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1. Einleitung

Einen auch nur halbwegs vollstindigen Uberblick iiber die jliingste Ent-
wicklung in der Okonometrie zu geben, ist eine unlésbare Aufgabe. Insofern
weckt der Titel dieses Beitrags unerfiillbare Erwartungen. In diesem Beitrag
werden aber einige neuere Modelle und Methoden analysiert, die die empiri-
sche Forschung stark beeinfluft haben und daher auch im akademischen
Unterricht starker in den Vordergrund geriickt werden sollten. Der Beitrag
wendet sich vor allem an den empirischen Forscher, der neuere methodische
Entwicklungen adaptieren will. Die Darstellung beschreibt zunéchst die
jeweiligen 6konometrischen Modelle und Schitzmethoden. Dabei wird ver-
sucht, die mathematisch recht anspruchsvolle Literatur (z.B. zur Cointegra-
tion von Zeitreihen) in die Sprache traditioneller Okonometrie-Lehrbiicher
zu Ubersetzen und die Unterschiede zu traditionellen Methoden herauszuar-
beiten. AnschlieBend werden Hinweise auf neuere empirische Arbeiten
gegeben, die diese Ansétze insbesondere auf Daten fiir die Bundesrepublik
anwenden. Es ist dieses Vorgehen, das eine Beschrinkung auf einige The-
mengebiete erzwingt.

Neue Ansitze gibt es sowohl in der Analyse von Zeitreihen als auch in der
Analyse von Querschnitts- und Paneldaten. Wahrend auf dem Gebiet der
Analyse von Zeitreihendaten die siebziger Jahre noch von einem Nebenein-
ander der klassischen ékonometrischen Ansdtze und der reinen Zeitreihen-
analyse gekennzeichnet waren, beobachtet man in den achtziger Jahren ver-
starkt Bemiihungen, diese Liicke zu liberbriicken. Es stehen in der neueren
Literatur vor allem zwei Modelltypen im Vordergrund, ndmlich einerseits
Modelle, die der 6konomischen Theorie ausschlieflich eine Bedeutung fiir
die langfristigen (steady state) Beziehungen zwischen den Variablen zuspre-
chen und die kurzfristigen Beziehungen mit einer dynamischen Spezifika-
tion (Lagverteilung) nach rein zeitreihenanalytischen Gesichtspunkten vor-
nehmen, und andererseits Modelle, die explizit ein rationales vorausschau-
endes Verhalten der Wirtschaftssubjekte durch stochastische Optimierung
tiber einen lidngeren zukiinftigen Zeitraum beschreiben. Die erstgenannte
Modellklasse ist das traditionelle dynamische lineare Gleichungssystem.
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Innerhalb dieser Modellklasse sind es Modelle mit cointegrierten Zeitreihen,
die Gegenstand der jlingsten Forschung sind.

Die zweite Gruppe ist dadurch gekennzeichnet, dafl sie antizipierte und
nicht antizipierte Effekte unterscheidet und damit meist besser fiir eine
Politikanalyse geeignet ist. Aufgrund zukiinftiger Erwartungen ergeben
sich hier dynamische Modelle, die als Zeitreihenmodelle mit spezifischen
Restriktionen verstanden werden kénnen.

Ganz allgemein kann man feststellen, daBl die zunehmende Verfligbarkeit
von Querschnitts- und Paneldaten in den letzten zehn Jahren eine Fiille
empirischer Analysen von Individualdaten hervorgebracht hat. Diese Daten
sind dadurch gekennzeichnet, daf fiir einzelne Individuen keine Beobach-
tungen vorliegen, z.B. keine Kiufe bestimmter langlebiger Giiter getatigt
wurden und insofern eine ,,Null“ beobachtet wird. Der traditionelle Ansatz,
dieses Datenproblem in der Analyse zu bertlicksichtigen, ist das Tobit-
Modell, das in verschiedenster Weise verallgemeinert werden kann.

Kapitel 2 beschiftigt sich mit der Beziehung zwischen dem interdependen-
ten Gleichungssystemen und der Analyse cointegrierter Zeitreihen. In Kapi-
tel 3 werden Methoden zur Schéatzung von Modellen mit vorausschauendem
Verhalten der Wirtschaftssubjekte dargestellt. Kapitel 4 und 5 behandeln
Probleme bei der Analyse von mikrodkonomischen Daten, sofern diese als
Querschnittsdaten oder Paneldaten zur Verfiigung stehen.

2. Dynamisches interdependentes 6konometrisches Modell (SEM)
und Cointegration von Zeitreihen

Es ist nicht moglich die sehr umfangreiche Literatur der letzten Jahre zur
Cointegration von Zeitreihen vollstédndig darzustellen. Ein Teil dieser Lite-
ratur gehort eindeutig in das Gebiet der Zeitreihenanalyse. Wir beschrin-
ken uns darauf, die Bedeutung dieser Forschungsergebnisse fiir den ange-
wandten Okonometriker in méglichst einfacher Form darzustellen.

2.1. SEM und vektorautoregressives Modell (VAR)

Ausgangspunkt ist das lineare dynamische interdependente Gleichungs-
system (SEM) in g endogenen y' = (y;...Y,) und k exogenen Variablen
x’ = (x; ... ) und nur kontemporir korrelierten StérgroBen w’ = (u; ... uy)
gemalB

(1) B(L)y: = C(L)x,+u, mit
B(L) =I-B'L-B?L?...-BPLP; C(L)=C°+C'L+...+CPL?
sowie E (%) = Ound E (u.u,’) = Z.
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Dabei sind B* (gxg)-Matrizen und C* (gxk)-Matrizen und L der Lag-Opera-
tor Lz, = x,_;.

Ohne Einschrinkung der Allgemeingiiltigkeit betrachten wir als Beispiel
ein Zwei-Gleichungsmodell mit Lagpolynomen 1. Ordnung, um den
Abstraktionsgrad zu reduzieren. Gleichung (1) 148t sich dann unter Bertick-
sichtigung von identifizierenden Restriktionen (vgl. Hatanaka, 1975) als
(1a) schreiben.

1-bhL  -bf-bLL Y1 ch+chL 0 T Uy,
(1a) & .

-bYh-bLL 1-bhLL Yar 0 e+ chL T Uy
bzw.

= 1 0 1 0 1
(la) Yie = briYie-1+b1ayse+ bz Yae-r+ e Tt O Ty F U

_ pl 0 1 0 1
Yae = baayae-1+bar y1e+ b2t Yie-1 + Co2 Tae + Coa Tae- 1 + Uy

Dieses Modell kann als ein einfaches dynamisches Marktmodell in den
endogenen Variablen y;, (Menge) und y,, (Preis) und den exogenen Varia-
blen x;; und x4, verstanden werden. Dabei kommt x;, nur in der 1. Glei-
chung und x,, nur in der 2. Gleichung vor, d. h. beide Gleichungen sind iden-
tifiziert.

Die Unterschiede zwischen klassischer Okonometrie und Zeitreihenana-
lyse beruhen teilweise auf unterschiedlichen Exogenitétsbegriffen. Wir wol-
len daher kurz auf diese Unterschiede eingehen.

Grundlage des ,,Cowles Commission Ansatzes" ist die Annahme, da} die
Einteilung der Variablen in endogene Variablen y. und vorherbestimmte
bzw. exogene Variablen x, vorgegeben ist und eine ausreichende Anzahl
identifizierender Restriktionen existiert. Eine Variable z.B. x,; wird als in
der 1. Gleichung vorherbestimmt angesehen, wenn sie nicht mit den kon-
tempordren und zukiinftigen StérgroBen der Gleichung korreliert, d.h.
E (x1:%1:+:) =0; Vi= 0. Die Variable wird als strikt exogen angesehen,
wenn sie nicht mit den kontemporiren, zukiinftigen und vergangenen Stor-

groBen der Gleichung korreliert, d.h. E (x1,u1¢4,) = 0 Vi —E 0.

Wir definieren die Bedingungen fiir Vorherbestimmtheit, schwache und
strikte Exogenitdt am Beispiel der Variablen y,,. ys. ist in der 1. Gleichung
vorherbestimmt, wenn

1. %q.und 4, kontemporar und seriell unabhéngig sind und
2. b3, =0 ist,
d.h. wenn y,, rekursiv beziiglich y;, im Sinne von Wold ist.
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Ferner ist y,, (strikt) exogen, wenn zusdtzlich
3. b = 0 gilt, da fiir b}; # 0 y3, von u, ,_, abhéngt.

Strikte Exogenitit von y,, verlangt eine in allen Lags von y;. unabhéngige
Gleichung fiir y;,, d.h. es ist eine einfache Erweiterung des Begriffs der
rekursiven Struktur.

Demgegeniiber definieren Engle, Hendry und Richard (1983) schwache
Exogenitdt dadurch, dafl sich die gemeinsame Dichte

fWeoxs | yior, i-1; @) mit yioy = (Y1...Ye-1), Teo1 = (T1...Te-1)
in der Weise faktorisieren 1aB6t, daB
f(ye, x¢ I yE-a, Tiox; @) = f(y. I It;y:-lnl';—l; ©;) - f(x: | yI-1,x§-1, Q,)

gilt und @, dabei nicht von @, abhingt (schwache Exogenitit), d.h. daB die
Randverteilung von x, die Parameter der bedingten Verteilung von y, nicht
enthilt. In diesem Fall kénnen die Parameter @, der Beziehung zwischen y;
und x; ohne Informationsverlust anhand der bedingten Verteilung geschitzt
werden (vgl. Neyman'’s Suffizienzkriterium). Eine gleichzeitige Schitzung
der Gleichungen fiir y, und x, fiihrt bei schwacher Exogenitit von x, zu kei-
ner Verbesserung der Effizienz (Engle et al. (1983)).

In vielen Fillen, wie z.B. bei Normalverteilung, sind schwache Exogenitat
und Vorherbestimmtheit identisch. Die traditionelle Okonometrie benutzt
diese Annahme der schwachen Exogenitdt der x; bei der Schétzung des
Systems (1). Ohne die Annahme der schwachen Exogenitit muf3 die Glei-
chung fiir x; in einem Full-Information-Maximum-Likelihood (FIML)-Ver-
fahren mitgeschéitzt werden, um eine volle Effizienz der Schétzung zu erzie-
len.

Im einfachsten Fall erweitert man die Beziehung (1) um ein multivariates
AR-Modell (2) fiir die exogenen Variablen (Annahme strikter Exogenitat
von x,).

2) D(L)x, = v, mit D(L) =I-D'L-D?L*-...-D™L™ = I-D (L)

Die Gleichungen (1) und (2) lassen sich als restringiertes VAR-Modell (3)
schreiben.

B(L)C(L) Ye Ut
(3) =
0 D (L) x, v,
bzw.
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B(L) C (L) Y U
3 A(L)Y:=&;A(L) = 1Y = & = :
0 D(L) Xy 2P

Das System (3) eignet sich besonders zur Uberpriifung der Nullrestriktion
der strikten Exogenitdt, indem man ein unrestringiertes VAR (4) schitzt.

B (L) C(L) Ye U;
4) =

F(L)D(L) | | = v,
und die Hypothese F (L) = 0 liberpriift. Tests, die derartige (Un-)Abhéngig-
keiten von Variablen untersuchen, werden als Granger-Kausalitdtstests
bezeichnet. Die Variable x ist Granger-kausal zu y, wenn F (L) =0 und

C (L) # 0 ist. Dabei werden kontemporidre Effekte vernachlissigt, d.h. x
kann kontemporir mit y korrelieren.

Engle et al. 1983 definieren daher eine Variable als streng erogen, wenn
sie schwach exogen und nicht durch Verzdgerungen anderer endogener
Variablen im Sinne von Granger beeinflufit ist.

In der jiingsten Literatur betrachtet man das VAR-System (4) als das all-
gemeinere Modell und das SEM der Gleichung (1) als in diesem System
wegen F (L) =0 genestet (Monfort / Rabemananjara 1990; Hendry / Mizon
1990). Die Hypothese der strikten Exogenitidt kann dann gepriift werden,
indem man gegen ein VAR der Struktur (4) testet (Monfort et al. 1990).
Andererseits kann man aber auch das SEM als das allgemeinere Modell
ansehen und ein VAR-System als Spezialfall C(L) =0 in Gleichung (1)
betrachten. Dafiir spricht, da das SEM im Gegensatz zum VAR ein offenes
System in dem Sinne ist, daB exogene — nicht erkldrungsbediirftige Ein-
flisse — das System beeinflussen konnen. SEM und VAR stehen daher
grundsétzlich gleichberechtigt nebeneinander.

Das Modell (3) enthilt fiir L' =1 und E (&) =0 noch die langfristigen
Beziehungen zwischen den Variablen 7., die wir durch

(5 A()y. =0

beschreiben.

Ein solches VAR-Modell kann immer so reparametrisiert werden, dafl
neben den 1. Differenzen der Variablen %, — die vermutlich schwach statio-
ndr sind — nur noch die Verzégerungen %, -, wie in (6) vorkommen.

6  A*(L)AY: = A(L)Fr-1 + &; A*(L) = I-AjL...- A, ,LP"!
Gleichung (6) ist die sogenannte ,,Error-Correction“-Darstellung (ECM) des

VAR-Modells. Sie enthélt sowohl mit A* (L) A%, die Beziehungen zwischen
den differenzierten Variablen als auch mit A (1)%,-, die langfristigen Bezie-
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hungen (Multiplikatoren) zwischen den Niveauvariablen (Engle / Granger
1987).

Im Gleichgewicht gilt A%, =0 und E (&) =0 und damit das statische
System (5). Geht man davon aus, dafl die Wirtschaftstheorie primir kompa-
rativ-statische Hypothesen formuliert, so ist es insbesondere das System (6),
das fir die Uberprifung von 6konomischen Hypothesen in Betracht kommt.

Das System (6) trennt die kurzfristige Dynamik 6konomischer Prozesse in
eleganter Weise von den langfristigen Gleichgewichtsbeziehungen. Dariiber
hinaus macht das System (6) einen gravierenden Mangel einer Analyse nur
anhand differenzierter Zeitreihen (wie z.B. bei zahlreichen Granger-Kausa-
litédtstests) deutlich. Solche Analysen vernachlédssigen die Beziehungen zwi-
schen den Niveauvariablen, d.h. den Teil des Modells, fiir den die kompara-
tiv-statische Wirtschaftstheorie wichtige Aussagen macht, und sind daher
fehlspezifiziert. Okonomische Zeitreihen werden in aller Regel differenziert,
um sie (schwach) stationir zu machen. Unter prognostischen Gesichtspunk-
ten vernachlissigt eine Analyse anhand solcher differenzierter (stationérer)
Zeitreihen das langfristige Gedachtnis 6konomischer Prozesse und vermag
daher keine zuverldssigen langfristigen Prognosen zu geben.

Die Abkehr von einer Analyse nur differenzierter (stationédrer) Zeitreihen
ist daher ein Markstein in dem Bemiihen, Zeitreihenanalyse und traditio-
nelle Okonometrie zusammenzufiihren. Gleichzeitig ergeben sich jedoch
gravierende Anderungen in der 6konometrischen Schitz- und Testmetho-
dik, die daraus resultieren, dafl die traditionellen Inferenzmethoden von der
Annahme stationdrer Variablen (Konvergenz der Momente mit Rate 1/T)
ausgehen. Das System (6) enthélt aber auch trendbehaftete Niveauvaria-
blen.

Es gilt im folgenden zu zeigen, wie die traditionelle Schitz- und Testtheo-
rie fir ein Modell in (differenzierten) stationédren Variablen um eine Schatz-
und Testtheorie fiir ein Modell in den nichtstationdren Variablen y,-,
ergdnzt werden kann. Dabei wird zunichst die Stationaritét jeder einzelnen
Zeitreihe anhand eines univariaten Modells analysiert, das man durch
schrittweise Substitution von Variablen erhilt.

2.2, Stationdre versus integrierte Variablen
2.2.1. Definition

Die klassischen Schidtzmethoden fiir das SEM gehen von kovarianzstatio-
néren Stérgrofen u, aus, d.h. sie unterstellen

1. E(u;)=0und E (u?)= o> fiir alle t sowie
2. E (wsuy—1) = 0% 0k fiir alle t und k.
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Viele 6konomische Zeitreihen besitzen jedoch einen von der Zeit abhéngi-
gen Mittelwert und/oder zeitabhéngige Varianzen und Kovarianzen, d.h. sie
sind nichtstationdr. Am hiufigsten steigt oder fillt der Mittelwert der Zeit-
reihe liber die Zeit bzw. die Varianz der Zeitreihe konvergiert mit T — o
gegen unendlich.

Die einfachste Trenddefinition ist die des Komponentenmodells
Y = ot 2+ U

mit deterministischem linearen oder quadratischen Trend 1, = a, + a1t + ayt®
sowie einer schwach-stationidren zyklischen Komponente z, und einem wei-
Ben Rauschen u,. Bei linearem Trend gilt

Ye = Qo+ oyt + 2, + Uy bzw. Ay, = a1+ Az, + Au,.

Die bedeutsamste Alternative besteht darin, fiir 7, einen stochastischen
Trend

Ty = p+ 71+ 8 bzw. 1, - T;-; = u+é&

d.h. einen ,random walk” mit drift anzunehmen (Harvey 1985; Nelson /
Plosser 1982; Cochrane 1988; Stock / Watson 1988).

Die autoregressive Darstellung der Trendkomponente besitzt eine Ein-
heitswurzel und erzeugt damit persistente Einfliisse auf y,.

Einfacher ist es, davon auszugehen, daB y, selbst eine ,random walk“-
Komponente besitzt, d.h. anzunehmen, die d-fach differenzierte Variable y,
(d=0,1,2...) sei stationdr und kann durch eine invertierbare ARMA-Dar-
stellung

A(L)(1-L)%y, = B(L)e,

beschrieben werden, d.h. A (L) =0 und B (L) = 0 haben Wurzeln auBerhalb
des Einheitskreises (Perron 1988). Die univariate ARMA-Representation fiir
Y, besitzt also d Einheitswurzeln. Dies ist die Definition fiir eine integrierte
Variable der Ordnung d (Engle / Granger 1987). Der Integrationsgrad gibt
an, wie oft eine Zeitreihe differenziert werden muB, um stationir zu sein.
Dabei wird unterstellt, daB es eine ganzzahlige Integrationsordnung gibt. Im
allgemeinen wird fiir 6konomische Zeitreihen d = 0 (stationir) oder d =1
(eine Einheitswurzel) angenommen.

Im einfachsten Fall ist y, selbst ein random walk
Ay, = &; e, = weiBes Rauschen

Wegen t
Yo = yo+2£,-undE(e%)=az
i=1

ZWS 111 (1991) 3



Neuere Entwicklungen auf dem Gebiet der Okonometrie 345
ergibt sich eine trendabhingige Varianz fiir y,, nidmlich Var (y,) =t - 0*. Das
zweite Moment wichst also mit dem Stichprobenumfang T.

Fir einen random walk mit drift
Yt=Yt-1 = U+ &
erhilt man entsprechend

t
Yt = Yot u-t+ 2 &
i=1
und damit fiir das zweite Moment

Var (y,) = u*t*+to’.

In diesem Fall wéchst die Varianz von y, sogar quadratisch mit T. Der drift-
Term dominiert in der Konvergenz der Varianz.

Demgegeniiber konvergiert die Varianz einer I (0)-Variablen wie z. B.
Y= Ay = emit0<A<1
t
wegeny, = y,A'+ > Alg,_, gegen die Konstante o®/(1 - A%).
i=1

Es ist diese Trendabhéngigkeit der Momente der integrierten Variablen
(der Variablen mit stochastischem Trend), die die Schitzeigenschaften der
KQ-Methode im SEM der integrierten Variablen bestimmt.

2.2.2. Test auf Integrationsgrad

Es bleibt die Frage, wie die Ordnung der Integration festgestellt werden
kann. Dieses Problem wurde zuerst von Fuller 1976 und Dickey / Fuller
1979 gelost. Ausgangspunkt ihrer Lésung ist eine univariate AR-Darstel-
lung mit konstantem p und deterministischem Trend

P
ye = p+ft+ Za,-yt_1+£,
i=1

bzw. die bereits beim ECM behandelte Reparametrisierung
2-1 P
Aye = p+ (@ -Dye1+Bt+ 2 &Ay,+emitd = 2
iml i=j+1
Durch geeignete Wahl von p kann im allgemeinen erreicht werden, da8 &,
ein weiBes Rauschen ist. Der KQ-Schétzer fiir (a, — 1) ist zwar superkonsi-
stent aber asymptotisch nicht normalverteilt. Er besitzt asymptotisch eine
nichtstandard Dickey-Fuller-Verteilung, die stark linkssteil ist. Die Vertei-

lung der zugehorigen Teststatistik ¢t = (&o —1)/ 63, unter H,: @, =1 ist von p
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unabhingig und in Fuller 1976 tabelliert (Tabelle 8.5.1). Es ist dies der soge-
nannte ,,Augmented Dickey-Fuller-Test*“ (ADF-Test). Dickey / Fuller 1981
haben auch die Verteilungen der Teststatistiken ¢, und ¢g unter der Hypo-
these H,: u=p=0, d,=1 mit Hilfe von Monte-Carlo-Studien ermittelt
(S.1062). Ferner haben sie die Verteilungen der F-Statistiken unter den
Hypothesen

a) H,: B=0,a,=1
b) H,: n=8=0,d,=1und
¢) H: u=0,a,=1
tabelliert (S.1063).

Eine alternative Teststatistik unter der Annahme heterogener Residuen
geht auf Phillips / Perron 1988 zurlick und besitzt asymptotisch die gleichen
bei Dickey und Fuller angegebenen kritischen Werte.

Die Griinde fiir diese Nichtstandard-Eigenschaften der KQ-Schitzer bei
integrierten Variablen liegen darin, da wegen der Persistenz stochastischer
Schocks die Momente integrierter Variablen nicht gegen eine Konstante
sondern gegen eine Zufallsvariable konvergieren. Diese Eigenschaften der
KQ-Schitzer sollen im folgenden Abschnitt behandelt werden.

2.3. Regressionstheorie bei integrierten Variablen

Wir gehen zunéchst davon aus, daB die Variablen y, und x, des ECM in der
Gleichung (6) sdmtlich integriert vom Grade eins d.h. I (1) und ohne drift
sind. Das ECM enthilt sowohl die I (1)-Variablen y,_; und x, -, als auch die
I1(0)-Variablen Ay,_,, Ax,-, sowie die ebenfalls stationire StorgroBe u,.
Wir betrachten zur Vereinfachung zunichst den KQ-Schitzer f einer Ein-
fachregression zwischen den Variablen y, und x,

y: = Px.+u,, d.h.

T T
B-p =T thut/T_l 21‘3
i=1 t=1

Park / Phillips 1988, 1989 haben gezeigt, dafl die asymptotischen Eigen-
1
schaften dieses KQ-Schéitzers davon abhédngen, wie die Momente = Zxpu,
1
und T > x? konvergieren (vgl. auch Pagan / Wickens 1989):
1. Sind x, und u, stationir (I(0)), so konvergieren die Momente gegen ihren

Ewartungswert M., bzw. M,.. § ist konsistent, wenn T 'Zx,u, gegen
null (M., = 0) konvergiert. Dies ist nur dann der Fall, wenn Regressoren
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und StoérgréBe unkorreliert sind. Anderenfalls ergibt sich bekanntlich ein
»simultaneous equation-bias“. Ist § konsistent, so gilt auch der zentrale
Grenzwertsatz, d.h. f§ ist asymptotisch normalverteilt.

VT (-6 S NV, o)

2. Ist x; jedoch eine I (1)-Variable ohne drift und u, I (0), so konvergiert
T
T-!Zx? nicht. Stattdessen konvergiert T 2 X, x? gegen eine Zufalls-
t=1
variable, wihend das Produkt der I (1)-Variablen x und der I (0)-Varia-
T

blen u zwar eine I (1)-Variable ist, deren Moment T~* 2, x,u; aber mit T~
t=1

gegen eine Zufallsvariable konvergiert.
Folglich gilt

B-B =T ' [T 'Sxu]/T *Zx} - 0

B - B konvergiert in jedem Fall gegen null, selbst wenn T~ 'S x,u, nicht
gegen null sondern gegen eine Zufallsvariable konvergiert. Dies ist die
Eigenschaft der Superkonsistenz der KQ-Schdtzer fiir integrierte Varia-
ble. Im Fall integrierter Regressoren ergibt sich aus einer Korrelation
zwischen Regressor und StorgréBe also kein ,simultaneous equation
bias.“ Diese Superkonsistenz beruht auf der héheren Konvergenzrate der
Momente der integrierten Variablen (mit T~ ?) relativ zur Konvergenz-
rate der Momente, die die stationiren StérgroBen enthalten (mit 771).

Im Gegensatz zur traditionellen asymptotischen Theorie konvergieren
die Momente der I (1)-Variablen nicht gegen einen konstanten Wert son-
dern gegen eine Zufallsvariable, weil bei einer ,,random walk“-Kompo-
nente vergangene Schocks nicht abgebaut werden. f§ besitzt daher keine
Standardverteilung.

3. Eine Ausnahme bildet ein random walk mit drift (mit deterministischem
Trend). In diesem Fall dominiert langfristig der strikt exogene determi-
nistische Trend den random walk (West 1988), so daB3 sogar die Momente
T2 (T !Za?) gegen eine Konstante und die Momente \/T (T 'Zx.u.)
gegen eine normalverteilte Zufallsvariable konvergieren. Folglich ist der
KQ-Schitzer fiir fin diesem Fall asymptotisch normalverteilt. Die asym-
ptotische Verteilung des KQ-Schéitzers dndert sich demnach nur, wenn
die Regressorvariable x; eine random-walk-Komponente ohne drift
besitzt.

4. Betrachten wir nun eine Regressionsgleichung, die neben einer I (1)-
Variablen x, (ohne drift) eine I (0)-Variable Ax, enthalt

Ye = B+ YA + u,.
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Wir gehen von den Normalgleichungen der KQ-Schitzung aus

a)

b)

c)

o 1 1 1
(B-8) ‘i: Zxi+(¥-7) _T-'- IxAx, =-; Zx.u,

< 1 1 1
(B-8) r Sx Az + (- y) 7 Az} = = ZAZU;.

Nach der Multiplikation der 1. Gleichung mit T~ ' konvergiert mit
T— « der 2. Summand auf der linken Seite gegen null, so daB die
1. Gleichung den Koeffizienten der integrierten Variablen unabhin-
gig von dem der stationdren Variablen bestimmt (siehe die Einfach-
regression zwischen y und x weiter oben). T (f - ) besitzt aber asym-
ptotisch keine Standardverteilung, sofern die Variable x, eine random
walk-Komponente ohne drift besitzt, mit drift ist T/ [T (- B)] nor-
malverteilt.

Multiplizieren wir die 2. Gleichung mit T"/2, so konvergiert
1 i 5
T2 (?Exmxt) T (B - B) gegen null, wenn T (5 - ) gegen eine

Zufallsvariable konvergiert. Es bleibt lediglich
THA(g=y) = ( = EAxeA:cf)‘l g (i b A.'r:gug)A
T T

Der 1. Ausdruck auf der rechten Seite konvergiert gegen eine Kon-
stante, der 2. Ausdruck gegen eine normalverteilte Zufallsvariable, so
daB T'/? (¥ - y) unabhéngig von T (- B) gegen eine normalverteilte
Zufallsvariable konvergiert. Die Parameter der I (0)-Variablen haben
dieselbe Grenzverteilung unabhingig davon, ob in der Regressions-
gleichung I (1)-Variable vorkommen oder nicht.

Dieses Ergebnis gilt entsprechend fiir das ECM, das lediglich mehr als
einen I (1)-Regressor und mehr als einen I (0)-Regressor enthélt.

Bei zusitzlichen I (1)-Regressoren, die einem random walk mit drift
folgen, sind die Koeffizienten T%/? (B; - B:) jedoch nicht linger asym-
ptotisch normalverteilt. Der Grund dafiir ist einfach: Durch den
deterministischen Trend ist nur ein Parameter schitzbar (identifiziert).
Nehmen wir an, daB

Ty = t+ T und Ty = pot + Xy,
wobei ¥;; random walks ohne drift sind. Die Regressionsgleichung
Yo = T1efr+ Tafo + Uy

kann durch Einsetzen von x;, und x,, als
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Yo = (mPr+mafa)t + P13 + PoZoe + u,

geschrieben werden. Der deterministische Trend identifiziert ledig-
lich die Linearkombination y; 81 + u2 82. Die Parameter B8, und S8 sind
daher nur aus den random walk-Komponenten ohne drift schétzbar.
Die asymptotische Verteilung der KQ-Schitzer ist daher keine Stan-
dardverteilung wie unter 2. Dieses Ergebnis gilt auch bei nur einem
I (1)-Regressor mit drift, wenn die Regressionsgleichung eine Trend-
variable enthilt, da diese Trendvariable eine Trendbereinigung aller
Variablen bewirkt und damit zu I (1)-Regressoren ohne drift fiihrt.

Diese Fallunterscheidungen zeigen, daB dem Integrationsgrad der
Regressoren fiir die Anwendbarkeit klassischer Teststatistiken groBe
Bedeutung zukommt.

2.4. Dynamische Systeme mit Cointegration
2.4.1 Stabilititseigenschaften des Systems

Ausgangspunkt der folgenden Uberlegungen ist das Gleichungssystem (6)
(6) A*(L)AY: = —A()F-1+ &

Wir nehmen an, daB die Variablen %; = (y:,x;) integriert vom Grade eins,
die Variablen A%, stationdr sind, ¢ ein weiBles Rauschen ist und das Modell
(6) diese Daten erzeugt hat. Wir nehmen ferner an, da die Nichtstationari-
tit der Niveauvariablen ¥, aus k Einheitswurzeln im System resultiert, d.h.
aus einem reduzierten Rang der Matrix A (1). Die Matrix A (1) hat bei g + k
Gleichungen in (6) den Rang g, d.h. es existieren nur g stabile Differenzen-
gleichungen in den Niveauvariablen ¥, und daher auch nur g langfristige
Gleichgewichtsbeziehungen (Cointegrationsbeziehungen)

() ADye=0

zwischen den g+ k Variablen in %,. Diese Beziehungen zwischen den
Niveauvariablen bestimmen nur g Variable, k Variable miissen als exogen
angesehen werden. Exogen heiBt hier lediglich, daB k Variable nicht durch
das System (5) determiniert sind, es wird also keiner der zuvor definierten
statistischen Exogenititsbegriffe verwendet. Diese exogenen Variablen x;
importieren unabhéngige stochastische Trends in das System (6) (Park
1990). Die Auswahl der exogenen Variablen ist dabei nicht eindeutig, d.h. es
konnen k beliebige Variable aus 7, als exogen ausgewihlt werden, sofern sie
nicht selbst cointegriert sind, d.h. eine Linearkombination dieser Variablen
stationdr ist.
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Besitzt A (1) k Einheitswurzeln, so existiert ein stabiles Subsystem mit k
exogenen Variablen wie das SEM der Gleichung (1)

(1) B(L)y: = C(L)z: +u,
bzw. das als ,,Error-Correction“-~-Modell (ECM) reparametrisierte SEM (1b).

(1b) B* (L)Ay, = =B (1)ys-1 + C(D)x,-, + C* (L) Az, + u,

Fir unser Beispiel ergibt sich das folgende System (1b):

Ayye = bl Ays+chiAxy + by Yoy + Dayaeo1 + Cudieoy + U,
(1b)

0 0 e 2 "
Ayse = b1 Ay1c+C22 AT+ bayYre-1+ basYoe -1 + CoaZor- 1 + Us;

bzw.

[ 1 -b, Ayy [eh 0 7/ Az,
(1b) = +
| -b% 1 Ays, L 0 chz |\ Axy,
[ bu b Yie-1 [ Cu 0 W Tye-1 Upe
+ + +
L ba b2 Yae-1 L 0 a2 | \ Z3-y Uz

mitb; = b%+bL;Vi,jund b} = -1Vi

sowie &; = c%+ch Vi, j.

Bei beliebiger Lagordnung (p) enthdlt das ECM noch Teilsysteme in den
differenzierten Variablen mit gréBerer Verzogerung
(Ay:i-1, Az 1),...,(AYs-p-1, Ax¢_p-1). Dadurch dndert sich nichts an
den folgenden Uberlegungen.

Als Ergebnis der Reparametrisierung des Modells (1a) als Error-Correc-
tion-Modell erhalten wir ein Modell (1b), das aus zwei simultanen Glei-
chungssystemen (SEM) besteht, ndmlich

1. einem SEM in differenzierten (stationdren) Variablen und
2. einem SEM in trendbehafteten (integrierten) Niveauvariablen.

Die Koeffizienten-Matrizen der Niveauvariablen erhdlt man auch, wenn
der Lagoperator in (1a) L = 1 gesetzt wird. Die Parameter-Matrizen B (1),
C (1) der Niveauvariablen y.-; und x;-; lassen sich so zerlegen, daf die
Strukturparameter I', @ der statischen Gleichungen (7) explizit auftreten.

(" Ty,- @x, =0
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Dazu zerlegen wir [B (1), C (1)] gemasB (8)
(8) [B(1),C(1)] = diag B(1)-[[, - O]

bzw. in unserem Beispiel gemiB (8a):

bubp-ty 0 by 0 1 yp-=6n 0
(8a) o - B ; :
bar by« 0 Ty 0 by ya 1 - 0 -6y

mit y1a = b13/b11; var = b2/ bay; 813 = —C11/by1; und Byy = — T30/ by,
Das ECM der y-Gleichungen (1b) kann als (1c) geschrieben werden.
(1c) B* (L)Ay, = diag B(1) [Ty¢-1- Ox:-1] + C* (L) Ax, + u,
Im Beispiel lautet (1¢) wie folgt:

Ay = b (Y1e-1+ Yi2Y2e-1— Ouxye-1) + b?szzr“‘ chAxy +uy,
(1c)
Ayse = bay (Yae-1+ YaYre-1— Oaaae o) + b Ay + s Ay + Uy;.

Der erste Term auf der rechten Seite beschreibt jeweils die Abweichungen in
den langfristigen strukturellen Relationen zwischen den Variablen gemaB
(8), da im Gleichgewicht die differenzierten Variablen Ay; = Ax, = 0 sind.

Wir bezeichnen diese Darstellung als strukturelle Form des ECM. Da-
neben kann man das ECM in den Variablen y, auch in reduzierter Form
schreiben.

(1d) Ay, = diag B(UT [y;-, - Nz, |+ T (L) Az, + v,
= B(1) [ys-1~ M, ] +TI° (L) Az + v,
mitll =T"'@ = B@1)"'CQ) und IT° (L) = B* (L) 'C* (L)

Im Beispiel ergibt sich (1d) wie folgt:

(1d) Ayy =buy (Y1e-1 - My oy~ Mparye-,)
+bi2 (Yae-1— Marxieo 1 — Mppxge 1) + MY Azy + MY Axzy, + vy,

Ayse =boy (Y11~ M@y — Mg, y)

T 0 0
+ba (Yoe-1— Moyxye-1 — Mapxae 1) + 21 Az, + M2s Ay, + 02,

1y "M -6u 0 1 =b% |7 ch O
mit IT = und I1° = :
Ya1 1 0 =6y _bg1 1 0 ng

Die Ausdriicke in Klammern geben die Einfliisse der Gleichgewichtsfehler
in y, und y, in (¢t — 1) auf Ay, bzw. Ay, wieder, wihrend die Einfliisse neuer
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Schocks in den exogenen Variablen durch die Koeffizienten I1%; gemessen
werden.

L4Bt man noch zu, dafl es in (1) bzw. (1 b) auch instabile Gleichungen gibt,
d.h. B (1) nicht den vollen Rang hat, so 146t sich das System durch Auswahl
weiterer exogener Variablen stets auf ein kleineres stabiles Subsystem der
Form (1b) reduzieren. Hat z.B. die Matrix B (1) einen auf (g — 1) reduzierten
Rang, so kann eine der endogenen I (1)-Variablen den exogenen Variablen x,
zugeschlagen wergen (Park 1990). Zerlegen wir die Matrix B (1) dann ana-
log zu (8)

(8%) B(1) = diag(B(1))-T

bzw. im Beispiel analog zu (8a),

b1 b1 b 0 1 vz
(8a*) o = ) .
b2i bas 0 b ya1 1

so wird deutlich, daB eine Rangreduktion von B (1)
a) entweder auf einem reduzierten Rang von

diag (B (1)), d.h. by; = 0 bzw. byy = 0 oder
b) auf einem reduzierten Rang von I' beruht.

Der Fall (a) kann als dynamische Instabilitdt angesehen werden, d.h. eine
der Gleichungen enthilt einen random walk mit der Folge, daB diese zuge-
horige Variable als exogen anzusehen ist und diese Gleichung keine Gleich-
gewichtsbeziehung definiert.

Der Fall (b) ist der Fall einer ,klassischen® Instabilitdt des 6konomischen
Systems, die z.B. entsteht, wenn die Angebotsfunktion in Abhingigkeit des
Preises stdrker negativ geneigt ist als die Nachfragefunktion oder das
Modell eine iiberzidhlige Gleichung enthilt. Eine Einheitswurzel in der
Matrix I' ist daher haufig als Fehlspezifikation anzusehen.

Demgegentiber hélt die neuere Wirtschaftstheorie instabile Modelle z.B.
fiir den Arbeitsmarkt aus der Insider-Outsider-Theorie als durchaus mog-
lich und sinnvoll. Im Ergebnis ist die Suche nach stationiren linearen Bezie-
hungen zwischen den Niveauvariablen (nach Cointegrationsbeziehungen)
die alte Suche nach 6konomisch gehaltvollen stabilen (stationdren) Bezie-
hungen fiir einen reduzierten Satz von Variablen.

Besitzt A (1) in Gleichung (6) k Einheitswurzeln, so 148t sich A (1) alterna-
tiv wie folgt zerlegen (vgl. Engle / Granger 1987)

(10) Al =ya
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wobei ¢und y X (g + k) X g-Matrizen sind. Die Matrix « enthélt die sogenann-
ten Cointegrationsvektoren und y die Ladungskoeffizienten, die den Einfluf3
der Cointegrationsvektoren auf die Variablen in A%, geméB (6) angeben.

(6) A* (L)AY: = —y&'Ye-1 + &

Diese in der Cointegrationstheorie tibliche Zerlegung von A (1) (vgl. Engle /
Granger 1987, Johansen 1988) zerlegt A (1) nicht in wohl identifizierte Para-
meter, da aus (g + k)2 Parametern in A (1) nicht in jedem Fall 2 x (g + k) x g
Parameter in @ und y bestimmt werden kénnen. Eine Identifikation setzt
Restriktionen insbesondere auf die Ladungskoeffizienten y voraus. Eine
solche Restriktion unterstellt, daB in einer Partitionierung von y = (yi, y2)
gemdif der Partitionierung ¥, = (Y., ;) y2 = 0 gilt (Park 1990), d.h. die zuvor
als exogen Kklassifizierten Variablen sind von den Cointegrationsbeziehun-
gen unabhingig. Park 1990 zeigt, da3 die exogenen Variablen x; unter dieser
Bedingung schwach exogen im Sinne von Engle / Hendry / Richard 1983
beziiglich der Parameter I1

ye = Oz, mitll = B1)~'C()

sind. Es ist diese Bedingung, die aus dem VAR-Modell (5) mit k Einheits-
wurzeln ein interdependentes Gleichungssystem SEM gemaf Gleichung (1)
macht. In der obigen Zerlegung ist dann y, = B (1) und a= (I, —II). Die
Frage nach der Zahl der Cointegrationsbeziehungen in (5), d.h. nach dem
Rang der Matrix A (1) ist insofern eine der Schitzung eines SEM vorgela-
gerte Analyse.

Gegeniiber der klassischen Okonometrie fragt man, woraus die I(1)-
Eigenschaft vieler 6konomischer Zeitreihen resultiert und welche Variablen
als schwach exogen angesehen werden sollen. Neu sind auBlerdem die zuge-
horigen Tests auf Cointegration und die Schitzverfahren fiir EC-Modelle
mit I (1)-Variablen, die im folgenden Abschnitt dargestellt werden sollen.

Es sind diese Cointegrationsbeziehungen, die dazu fiihren, dafl im ECM
nur stationdre Variablen auftreten. Da auf der linken Seite des ECM aus-
schlieBlich stationidre Variablen auftreten, werden die StérgréBen u, nur
dann stationir sein, wenn die Linearkombinationen der integrierten Varia-
blen auch stationér sind. Das ECM wird daher auch als Stationaritit erzeu-
gende Transformation des Modells bezeichnet. Man testet auf Stationaritat
dieser Linearkombinationen (Cointegrationstest) oder auf Stationaritit der
StorgroBen u, des ECM. Sind die Linearkombinationen der integrierten
Variablen nichtstationidr, so kénnen auch die StérgroBen nicht stationir
sein. Eine Stationaritdt der Storgréfen mufl aber als Mindestanforderung
fiir eine sinnvolle Spezifikation angesehen werden. Man kann nichtstatio-
ndre StorgroBen als Hinweis darauf deuten, daB bestimmte integrierte
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Variablen vergessen wurden und insofern den Cointegrationstest als Fehl-
spezifikationstest ansehen (Hansen 1988, Pagan / Wickens 1989).

2.4.2. Cointegrations- und Exogenitdtstests
a) Cointegrationstests anhand einzelner Gleichungen

Es gibt alternative Verfahren um zu priifen, ob die integrierten Variablen
cointegriert sind. Die einfachsten Tests machen von der bereits oben erldu-
terten Tatsache Gebrauch, dafl (asymptotisch) die Koeffizienten der I (1)-
Variablen unabhéngig von den Koeffizienten der I (0)-Variablen geschétzt
werden konnen, und untersuchen die Residuen der statischen Regressionen
zwischen den Niveauvariablen auf Stationaritat.

By, = C(L)x: +u, bzw.y. = B(1)"'C(1)x, +v;

Dabei unterscheiden sich diese Regressionen in der Wahl der abhéngigen
Variablen (Normierung). Diese Wahl ist ohne die Annahme einer schwachen
Exogenitat fiir die x-Variablen nicht eindeutig.

Der einfachste Test bei gegebener Normierung geht auf Sargan / Bhar-
gawa 1983 zuriick und testet mittels Durbin-Watson-Statistik der Residuen
der Cointegrationsregression in der AR (1)-Regression

Uy = Otly—y + &,

ob die Hypothese H,: § = 1 angenommen werden kann. Die Hypothese wird
fiir Werte der DW-Statistik nahe null angenommen. Exakte kritische Werte
fiir diesen CRDW-Test unter der Annahme normalverteilter Stérgrofen
wurden von Sargan / Bhargawa 1983 abgeleitet.

Alternativ kann man den bereits erlduterten Augmented-Dickey-Fuller-
Test zur Bestimmung des Integrationsgrades der Zeitreihen auf die Resi-
duen der Cointegrationsregression anwenden. Engle / Granger 1987 haben
anhand von Monte-Carlo-Experimenten gezeigt, daB dieser Test auf der
Basis der von Dickey und Fuller konstruierten kritischen Werte fiir die
t-Statistik bessere Ergebnisse als der CRDW-Test liefert, der die H,-Hypo-
these zu hiufig ablehnt.

b) Cointegrationstest von Johansen anhand des ECM-Systems

Wie bereits erwéhnt, folgt aus k Einheitswurzeln im System (6), da8l in
diesem System k exogene Variable enthalten sind, die unabhéngige stocha-
stische Trends in das System importieren, d.h. diese k Variablen sind nicht
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durch stationédre Differenzengleichungen in den Niveaus, sondern nur durch
stationdre Differenzengleichungen in ersten Differenzen darstellbar.

Aufgabe der Cointegrationstests ist es, zunichst den (Cointegrations-)
Rang der Matrix A (1) und damit die Anzahl der unabhingigen stochasti-
schen Trends (der exogenen Variablen) des Systems zu bestimmen. Das fiir
diese Fragestellung bestgeeignete Verfahren ist beim derzeitigen Stand der
Diskussion das Maximum-Likelihood-Verfahren von Johansen (1988). Das
Johansen-Verfahren geht von der KQ-Schétzung von A (1) des ECM der
Gleichung (6) aus. Ist p die Laglinge des ECM, so ist dies der KQ-Schétzer
der Gleichung (6a).

(6a) AV = AQYY_,+U
d.h. Ay = (Y97 19,A7.
Dabei sind
AY = [Ip - AY* (AYVAY*) AT AY
und
V.= [Ir=-A7* (¥2A7*)"1a¥+17_,
mit

AY* = (AY_,,AY;,...,AY_))
die Residuen einer Regression von AY bzw. Y_, auf die differenzierten
Variablen A Y*.
Man berechnet dann die Eigenwerte A; der Matrix der (multiplen)
BestimmtheitsmaBe der Gleichung (6a), d. h. die Eigenwerte von

AY AT TAQyY_ Y AQ).

Man kann zeigen, daB dabei \/1; die Eigenwerte der Matrix A (1) sind
(Theil 1970, 319f.; Reinsel / Ahn 1980, 9). Diese Berechnung der Eigen-
werte A; gewdhrleistet, daBl sdmtliche Eigenwerte positiv sind. Die zu A;

(i=1,..., (g + k)) gehorigen Eigenvektoren sind die Cointegrationsvektoren
&. Fur gegebenes & erhélt man die Ladungskoeffizienten # aus
‘3\' = A Y Y, 1 a.

Die Schitzer von & und ¥ sind Matrizen der Ordnung (g + k) X (g + k).

Setzt man die nichtsignifikanten k Eigenwerte gleich null und streicht die
zugehorigen letzten k Spalten von ¥ und Zeilen von &, so ist dies eine Schét-
zung bei reduziertem Rang von A (1). Man zerlegt die (g+ k) x (g +k)
Matrix A (1) dann in zwei (g + k) X g-Teilmatrizen  und &, so daB
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gilt. Die Teststatistik des Likelihood-Verhiltnis-Tests auf k Einheitswurzeln
(bzw. g Cointegrationsvektoren), d.h. darauf, daBl die k kleinsten Eigenwerte
von A (1) gleich null sind, lautet

k
— T2 M -Aad) MitAger>Ages > > Agake
i=1

Johansen 1988 hat gezeigt, daB diese Teststatistig( asymptotisch eine de-
1
=1
generierte Verteilung besitzt, ndmlich tr {f dBB’ [JBB’du] deB'}, wo-
o o o

bei B ein k-dimensionaler Proze8 Brownscher Bewegung ist. Die Quantile
dieser Verteilung fiir einen Brownschen Prozefl mit Kovarianzmatrix I fin-
det man bei Johansen 1988 und bei Reinsel / Ahn 1988.

Nehmen wir an, der Cointegrationsrang von A (1) aufgrund dieses Tests
sei g, d.h. k Variable sind exogen. Es gilt dann, diese k exogenen Variablen
zu identifizieren.

c¢) Exogenitédtstest anhand von ¥y

Mosconi / Giannini 1990 haben dazu u.a. einen Test vorgeschlagen, der
die Matrix A (1) in eine obere blocktriangulare Matrix zerlegt

An (1) A (1) Ye-1
A* (L)AY, = “A(D)Ge-1+ & = - + &
A (1) A (1) Te-y

und dann die Restriktion A,; (1) = 0 testet.

Mosconi und Giannini testen eigentlich auf Granger-Nichtkausalitit, d.h.
sie unterstellen zusétzlich eine entsprechende Restriktion auf die Matrix der
differenzierten Variablen A* (L).

Da A (1) = yo’ gilt, konnen yund a’ entsprechend der Partitionierung von
Y. = (Y, x,) partitioniert werden, d.h.

(10a) A1) = [Yl] (@ o) = [?101 Yoy ]

Y2 Yeai' Y202

mit y; als (k X g)-Matrix und a; als (g X g)-Matrix. Ein Test der Restriktion
Asy (1) = 0 ist identisch mit einem Test der Hypothese

Hyiy2=0 oder Hy:a; =0 oder Hy:vzs=a;=0.

Die Hypothese a, =0 besagt, dal die endogenen Variablen nicht in den
Cointegrationsbeziehungen vorkommen. Dies kann aufgrund 6konomischer
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Erwagungen von vornherein ausgeschlossen werden. Wir kénnen beziiglich
a zwel sinnvolle Fille unterscheiden, namlich

a) o, = I und a;’ = - II voll besetzt.

b) a;’ und a,’ besitzen identifizierende Nullrestriktionen und o; eine Nor-
mierung z.B. der Diagonalelemente auf eins.

Im Fall (a) sind die Cointegrationsvektoren als Parameter der reduzierten
Form des stabilen Subsystems zu verstehen.

Im Fall (b) sind die Cointegrationsparameter bei ausreichender Zahl der
Restriktionen als wohl identifizierte Parameter der strukturellen Form des
stabilen Subsystems zu verstehen (vgl. Park 1990).

Die Hypothese H,: y; = 0 bedeutet, daB in den Gleichungen der exogenen
Variablen x, die Cointegrationsbeziehungen nicht vorkommen. Die Varia-
blen x, sind dann schwach exogen im Sinne von Engle / Hendry / Richard
1983, d.h. die den Okonomen interessierenden Parameter a kénnen allein
anhand der bedingten Wahrscheinlichkeitsverteilung f (y. | x.) des stabilen
Subsystems geschitzt werden (Park 1990). Die Hypothese v, = 0 oktroyiert
also eine Kausalstruktur.

Um es noch deutlicher zu formulieren: Unter der Bedingung, daB die
(g + k) x (g + k)-Matrix A (1) den Rang g hat, muB es k exogene Variablen x,
geben, die unabhingige, stochastische Trends in das System importieren.

Die Frage lautet lediglich, welche der (g + k)-Variablen des Systems
exogen sind, d.h. fiir welche Variablen diese Annahme am ehesten erfiillt ist.
Der traditionelle Okonometriker wird diese Frage unter Verwendung seiner
wirtschaftstheoretischen und institutionellen Kenntnisse a priori entschei-
den. Der Zeitreihenanalytiker mochte diese Frage anhand statistischer Tests
entscheiden, indem er die Signifikanz der Elemente von % bzw. von A (1)
analysiert.

d) Ein alternativer Test auf schwache Exogenitit

Da die Koeffizienten ya’ des Johansen-Verfahrens bis auf Spezialfille
keine identifizierbaren Parameter sind, kann man sich bei der Suche nach
den schwach exogenen Variablen auch anderer Parametrisierungen des
ECM bedienen, wie wir sie weiter oben dargestellt haben.

In der Zerlegung
A(l) = diagA (1) [T,-0O]
sind die exogenen Variablen dadurch gekennzeichnet, daB die Elemente in

diag A (1) dieser Variablen statistisch nicht signifikant sind (vgl. Hansen
1991). Fiir die Gleichungen dieser Variablen sind die entsprechenden Zeilen
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in (I, — ®) nicht definiert. Auch auf diese Weise 1483t sich das stabile Sub-
system gemaéB (1b) identifizieren.

(Ib)  B*(L)Ay:

B()ye-1+C(Q)xe-1+ &
diag (B (1)) [Tyt-1— Oxc-1] + &
diag (B() T [ye-1-T"'Ox, 1]+ &

Fiir dieses stabile Subsystem mufl gelten, daB die Linearkombinationen

B)ye-1+C My
bzw. Ty, ,-Ox, _, oder y,_, -1 10x,_,

(d.h. die Cointegrationsresiduen) stationar sind.

2.4.3. Schitzung des ECM

Das primire Interesse des Okonomen richtet sich auf die langfristigen
Koeffizienten des dynamischen simultanen Gleichungssystems (SEM) und
damit auf die Koeffizienten B (1) und C (1) des ECM. Die Zerlegung der
Koeffizienten-Matrix A (1) in ya’ im Verfahren von Johansen ist nur von
Interesse, wenn diese Zerlegung zu identifizierbaren Parametern in y und «
fiihrt. Dies ist der Fall, wenn die Cointegrationsvektoren a im Sinne der
strukturellen oder der reduzierten Form interpretierbar sind. Da das Johan-
sen-Verfahren solche Restriktionen nicht oktroyiert, wird es hier vor allem
als Testverfahren zur Festlegung des Cointegrationsrangs empfohlen, denn
nichtidentifizierte Koeffizienten sind nicht geeignet, 6konomische Theorien
zu lberprifen (Park 1990).

Die Regressionstheorie fiir integrierte Variable zeigt, dafl die Koeffizien-
ten des ECM gleichungsweise mit Hilfe der KQ-Methode superkonsistent
geschitzt werden konnen, d.h. daB eine Korrelation zwischen den Stérgro-
Ben und den integrierten Variablen asymptotisch vernachléssigbar ist.

Anders ausgedriickt: Die Regressionstheorie fiir integrierte Variable
erkliart, warum sich bei trendbehafteten Daten nur geringe Unterschiede
zwischen den KQ-Schétzern und den zweistufigen KQ-Schitzern ergeben.
Fir die (differenzierten) stationdren Variablen Ay, behilt die klassische
Schitztheorie fir das SEM ihre Gultigkeit. Allerdings ist der Okonom an
den die kurzfristige Dynamik erkldarenden Parametern der differenzierten
Variablen nicht sonderlich interessiert. Die zwei- und dreistufige KQ-
Methode bleibt aber fiir die Schitzung der Bewley-transformierten Glei-
chungen nach Wickens / Breusch 1988 relevant.
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a) KQ-Schéatzung des ECM (Stock 1987)

Im folgenden wird die KQ-Schitzung des ECM am Beispiel des Zweiglei-
chungsmodells (1b) bzw. (1¢) erklédrt. Die Gleichungen (1b) lauten

S i = 0 0

Ayye = buyie-1 + bpyse-1 + Cuxie-a + b12dys + cndxye + Uy
(1b)

Ayse = bayie-1 + Daslse-1 + TaeTaeor + b AYL + chhATy + U,

Die Laglingen der differenzierten Variablen werden so gewéhlt, daB3 die
StorgroBen u;, und u,, Rauschgrofien sind. Im stabilen Modell d.h. fir
by, < 0 und b3 < 0 ergeben sich zwei Cointegrationsbeziehungen

Yie = Yi2Y2e + Onixye + vy mit —ypp = 12/b1 und -6y, = €1;;/byy

b
Yoe = YauYie + Ooada; + Uy Mit —yy = byi/byy und — 6Oy = Tpa/bap

und damit das ECM (1¢)
Ayrr = bu[Yre-1 — Y12¥2e-1 = Ouxie-1] + bhAys: + chiAxy, + uy,

(Lc)

Ayse = baa [Y2e-1 = YuYie-1 = O2®a-1] + bUAYL, + ATy + Uz,

(1) Eine nichtlineare KQ-Schdtzung der Gleichungen (1c¢) ist numerisch
identisch mit der KQ-Schidtzung der linearen Gleichungen (1b) und
anschlieBender Berechnung der Cointegrationsvektoren

—J1p = 512/511,—é11 = é11”-_711 sowie —fy = 521/522, —ézz = é22/‘522-
(2) Die zugehérige Varianz fiir diese Cointegrationsvektoren ergibt sich

als Varianz der entsprechenden Linearkombination der KQ-Schitzung des
linearen Systems (1b). Es gilt z.B.

mi Var(gn) + mi Var(l;lz) + myms Cov(guéu)

Var ( 5/12)

mit m; = 512/5%1 und my = 1/311,

(3) Der Vorteil dieser Schétzung liegt darin, daB man die Zerlegung der
Koeffizienten der integrierten Variablen gemiB8 (9 a) erhalt:

& - Bll 0 1 ?12 -éu 0
(9a) [B(1),C(1)]=diag(B(1))-[T,-@]= B ) .
0 by Ya1 1 0 -6

Ein reduzierter Rang von B (1) ergibt sich, wenn entweder
a) H,:b;; = 0 oder by; = 0 angenommen werden kann oder
b) die Matrix I' der Langfristkoeffizienten singulér ist.
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Die Bedingung a) definiert dynamische Instabilitit. Obwohl B(@1)und C(1)
keiner Standardverteilung folgen, kann man zeigen (Phillips / Park 1988;
Park 1990), daB3 die Koeffizienten der reduzierten Form

fge = B@)™ - C* (1)

bei schacher Exogenitit der x-Variablen und Giiltigkeit des Modells (1)
asymptotisch gemischt normalverteilt sind, d.h.

x 1
T (flge - ) j N(@©,Z,®Q)dQ mit Q = lim?(X’X)‘l.
T x
Q>0

Dabei ist =, die Kovarianzmatrix des stabilen Subsystems, bereinigt um die
aus der Kovarianz mit den Storgréffen der exogenen Variablen resultieren-
den Effekte. Diese Bereinigung erfolgt iiber eine entsprechende Cholesky-
Zerlegung der Kovarianzmatrix aller StérgréBen (Park 1990).

(4) Die KQ-Schéitzer der Parameter des ECM in struktureller Form besit-
zen in gleicher Weise asymptotisch eine Normalverteilung, wenn die Glei-
chungen gerade identifiziert sind, d.h. die Strukturparameter eindeutig aus
flEc bestimmt werden kénnen.

Dies ist dann der Fall, wenn die klassischen Identifikationskriterien fiir
eine Identifikation von I' und @ im System (1c¢) aus IT im System (1d) mog-
lich ist. Wir zeigen im néchsten Abschnitt, daB die KQ-Schitzung des ECM
mit einer Instrumentvariablen-Schétzung bzw. mit einer zweistufigen KQ-
Schéatzung der Bewley-transformierten Gleichung bei geeigneter Instrumen-
tierung numerisch identisch ist. Bei iiberidentifizierten Modellen kann
daher entweder das restringierte ECM in struktureller Form nach KQ oder
die Bewley-transformierte Gleichung nach der 2stufigen KQ-Methode
geschitzt werden.

b) Instrumentenschitzung der Bewley-Transformation
(Wickens / Breusch 1988)

Die einfachste numerische Berechnung der Cointegrationsvektoren und
ihrer Schitzfehler mit Hilfe von Standardprogrammen kann anhand einer
Instrumentvariablenschidtzung der Bewley-transformierten Gleichung (1e)
erfolgen, die eine alternative Reparametrisierung der Gleichung (1a) ist.

1
Yir = Y12yzt+8!1xlt+'t—)_(bi14yit+ biz Ayse + Cl1 ATy + Uye)
11
(le)

1
Yar = YarYue+ OpaZar + B— (32 Aya: + bl Ay1 + Cha Ay, + uy)
22
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In den Bewley-transformierten Gleichungen treten die Cointegrationspara-
meter direkt auf.

Wickens / Breusch 1988 haben gezeigt, daB eine Instrumentvariablen-
Schédtzung mit y;,-, (bzw. ys;-1) als Instrument fiir Ay,, (bzw. Ay,,) in den
Bewley-transformierten Gleichungen (1e) numerisch identisch ist mit der
KQ-Schitzung von (1b) bzw. (1c). Die Instrumentvariablenschitzung
bewirkt, daBl den Residuen die gleichen Orthogonalitdtsbedingungen aufer-
legt werden wie bei der KQ-Schédtzung des ECM. Daraus resultiert letztlich
die Identitdt der Schétzer. Park 1990 empfiehlt, in der ersten Gleichung
auch die Niveauvariable y,; durch die Variable x;, zu instrumentieren, um
eine Abhéangigkeit von y,; und u;, bei kleinen Stichproben zu vermeiden.
Da ys; eine I(1)-Variable und u,, eine I(0)-Variable ist, sind beide asym-
optotisch unabhingig.

Dieser Instrumentvariablenschitzer von Wickens / Breusch ist auch mit
dem traditionellen zweistufigen KQ-Schétzer fiir simultane Gleichungs-
systeme identisch, wenn alle Variablen der entsprechenden ECM-Gleichung
und damit verzogerte Niveauvariablen der endogenen Variablen (y;-,) an
Stelle differenzierter endogener Variablen Ay, in den Instrumentvariablen
der zweistufigen KQ-Methode enthalten sind. Die endogenen Niveauvaria-
blen konnen also in der zweistufigen KQ-Schitzung wegen der hoheren
Konvergenzrate ihrer Momente wie vorherbestimmte Variable behandelt
werden.

Der Nachteil des Wickens / Breusch-Verfahrens besteht darin, daB b;; < 0
und by; < 0 unterstellt wird, da sonst die Langfristkoeffizienten y; und 6
nicht definiert sind. Die KQ-Schidtzung des ECM erlaubt es, diese Hypo-
these zu tiberpriifen.

¢) Zweistufiges Engle-Granger-Verfahren

Die asymptotische Unabhingigkeit der KQ-Schéitzer der Koeffizienten
von I(1)-Variablen und I(0)-Variablen haben Engle / Granger 1987 benutzt,
um das ECM der Gleichung (1c) in zwei Schritten zu schéitzen.

Im ersten Schritt werden die statischen Regressionen

'y, = Oz, +u, bzw.
ye = Hx,+v, mitll =T

nach der KQ-Methode geschitzt und die Residuen #, bzw. ?, auf Stationari-
tat tberpriift (s. den CRDW-Cointegrationstest).

In einem zweiten Schritt werden die verzdgerten I(1)-Variablen in (1c)
bzw. (1d) durch die verzégerten Residuen @, -; bzw. ©,_; des 1. Schrittes
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ersetzt, so daB (1c) bzw. (1d) nur stationdre Variable enthélt. Das System
(1¢) bzw. (1d) wird dann gleichungsweise nach der KQ-Methode geschéitzt.

Das Verfahren setzt voraus, dal die Anzahl der Cointegrationsbeziehun-
gen und damit die Einteilung in endogene und exogene Variablen bekannt
ist, damit die statischen Beziehungen wohl definiert sind. Dies kann mit
Hilfe des Johansen-Tests erfolgen.

Monte-Carlo-Studien (Banerjee et al. 1986) haben gezeigt, dal diese
Schétzer bei kleinen Stichproben im Vergleich zu dem vorgenannten Stock-
Verfahren erhebliche Verzerrungen aufweisen kénnen. Bei mehr als zwei
Gleichungen und fehlenden Nullrestriktionen ergeben sich ferner Normie-
rungsprobleme im 1. Schritt der Schitzung des statischen Systems.

d) Maximum-Likelihood-Verfahren nach Park

Die KQ-Schitzer der EC-Modelle (1¢) bzw. (1d) sowie die Instrument-
variablenschitzer der Bewley-Transformation nach Wickens / Breusch sind
ML-Schétzverfahren, sofern die Variablen x; schwach exogen sind, d.h. in
(10a) y» = 0 ist. Phillips / Hansen 1990 haben ein ML-Schitzverfahren vor-
geschlagen, das auf diese Annahme verzichtet. Die Konsequenz der
Annahme y, # 0 ist, daB das stabile Subsystem nur zusammen mit den
Gleichungen fiir die exogenen Variablen effizient geschétzt werden kann.
Dabei gehen Phillips und Hansen nicht explizit davon aus, daf} die Daten
durch ein ECM erzeugt wurden. Park 1990 hat diesen Schétzer unter dieser
Priamisse analysiert. Der Vorteil dieses Verfahrens gegentiiber dem ML-Ver-
fahren von Johansen liegt darin, dal identifizierende Restriktionen von
vornherein beriicksichtigt werden kénnen. Ausgangspunkt ist.

(6) A*(L)AY, = y& Y1+ & = (Y1 ~T71OxT)) + 5

Eyy 2.‘!1]

mit A, = (Ay,, Ax/)und E(g,, &) = 2, = [
Ea:yzrx

Einzelne Cointegrationsbeziehungen sind durch identifizierende Restrik-
tionen auf I' und © gekennzeichnet. Gleichungsweise kénnen diese restrin-
gierten Cointegrationsbeziehungen wie im SEM geschrieben werden:

Yie = Swy+uy; O = (v:,05).

Dabei ist w; der Vektor der in Gleichung i vorkommenden Variablen. Das
Verfahren von Park 1990 entspricht der ML-Schéatzung von Phillips / Han-
sen 1990. Es besteht in der Anwendung der verallgemeinerten KQ-Schat-
zung auf das mit
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I = (Y, e

multiplizierte System (6). Diese Transformation erzeugt ein System (6b) mit
unabhéngigen StérgroBen.

(6b) (ye—T'Ox) + A**(L)AFesr = veer mit A**(L) = J'A*(L)

Man schitzt zundchst die g Cointegrationsvektoren 6;(i=1,...,9) Glei-
chung fiir Gleichung mit Hilfe der KQ-Methode und in einem zweiten
Schritt iiber die ECM-Gleichungen unter Verwendung von I1 =10 die
Parameter y, £, und J. Es wird dann folgendes System geschatzt:

Yit = Oiwy + vy t= 1ol mity? = Y+ I (Bar — ¥ (@ee1 — Hveen)).

2.4.4. Hypothesentest
a) Asymptotische Theorie und Monte-Carlo-Ergebnisse

Wir haben bereits gezeigt, daB die aus den KQ-Schitzern B(1), C(1)
des stabilen Subsystems berechneten reduzierte Form-Koeffizienten
I1=B()'¢(1) (bzw. daraus ableitbare Koeffizienten der strukturellen
Form) asymptotisch gemischt normalverteilt sind, wenn die exogenen
Variablen x; schwach exogen sind. Unter dieser Annahme kénnen klassische
Testverfahren verwendet werden, um Hypothesen iiber die Cointegrations-
parameter zu testen. Da die Cointegrationsvektoren per Definition Statio-
naritdt erzeugen, besitzen die Koeffizienten B(1) der Einfliisse dieser statio-
ndren Linearkombination Standardeigenschaften. Sind die x-Variablen
nicht schwach exogen, so vernachlissigt der KQ-Schétzer den Feedback
zwischen den Innovationen der x-Variablen und der y-Variablen.

Phillips / Hansen 1990 haben aber gezeigt, dal der obige Maximum-Like-
lihood-Schitzer T(yy, — ¥), der alle kontemporidren und seriellen Korrela-
tionen zwischen den StorgroBen der Gleichungen beriicksichtigt, als asym-
ptotische Verteilung ebenfalls eine Mischung von normalverteilten Zufalls-
variablen besitzt, so daB3 die ¢-Statistik von . asymptotisch standardnor-
mal-verteilt ist. Phillips / Hansen (1990) zeigen auch, daB die Wald-Statistik
(F-Statistik) zum Test allgemeiner linearer Hypothesen bei Benutzung von
$uL asymptotisch y*-verteilt ist. Allerdings gilt dieses Ergebnis nur, wenn in
einer von zwei Gleichungen a priori eine Einheitswurzel angenommen wird.

Phillips 1990 hat gezeigt, daB der KQ-Schatzer des ECM zwar asym-
ptotisch nicht voll effizient ist, aber dem Maximum-Likelihood-Schétzer
asymptotisch sehr nahe kommt. Phillips und Hansen haben auch anhand
einer Monte-Carlo-Studie beide Verfahren verglichen. Dabei wird ein mul-
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tivariater Moving-Average-Prozef fir die StorgroBen des statischen
Systems in den I(1)-Variablen unterstellt,

(ult) (Elt) |:0.3 -0.4](5‘”1)
= + ; &~ N(0,Z).
Uge E2¢ ¢ —0.6 E2¢-1
Das ECM kann diese Residuenkorrelation nicht vollstindig erfassen. Der
gleichungsweise KQ-Schétzer des ECM ist insbesondere vom Feedback-

Parameter ¢,; abhédngig. Nur flir ¢, =0 erreicht er praktisch die volle
asymptotische Effizienz.

Die Monte-Carlo-Studie zeigt, daB insbesondere fiir ¢, = 0 die ¢t-Statistik
fiir ¥ der KQ-Schitzung des ECM nédherungsweise standardnormalverteilt
ist. Die Varianz des Schéitzers ist aber grofer als die des ML-Schitzers von
Phillips / Hansen bei voller Information, da eine endliche Anzahl differen-
zierter Variablen im ECM die serielle Korrelation der MA-StorgroBenstruk-
tur nicht voll beseitigen kann.

Fir ¢, # 0 weist die KQ-Schétzung des ECM eine Verzerrung auf, d.h.
der Mittelwert der t-Statistik ist ungleich null. Die SchluBfolgerung von
Phillips und Hansen, daB der ML-Schéitzer vorzuziehen ist, gilt naturlich
nur fiir die vorliegende Modellstruktur, die keine ECM-Struktur ist.

b) Bayesianische Inferenz

Die Anwendung klassischer Inferenzkriterien im Test linearer Hypothe-
sen lber die Koeffizienten von I(1)-Variablen wird auch von Sims (1988)
empfohlen. Allerdings geht er dabei von einer véllig anderen Betrachtungs-
weise aus.

Nach Sims beruhen die Schwierigkeiten der klassischen statistischen
Inferenz bei einer Einheitswurzel auf der Diskontinuitét, die fiir die asym-
ptotische Verteilung der Koeffizienten-Schéitzer der integrierten Variablen
resultiert. Fiir Analysen anhand endlicher Stichproben beruht der Wert der
asymptotischen Theorie darauf, dal die Theorie fiir nicht zu kleine Stich-
proben bereits eine gute Ndherung liefert. Nach Sims bedeutet die Diskonti-
nuitét in der asymptotischen Verteilung, da8 die asymptotische Theorie in
diesem Fall ungeeignet ist, letztlich weil die asymptotische Theorie nur bei
sehr groBen Stichproben gilt, die in der Praxis nicht vorliegen. In einer end-
lichen Stichprobe mufl die Varianz der I(1)-Variablen diejenige der I(0)-
Variablen deutlich dominieren, damit die asymptotische Theorie néhe-
rungsweise gilt (Pagan / Wickens 1989).

Sims schlédgt deshalb eine bayesianische Inferenz vor, die die Probleme der
klassischen Inferenz dadurch umgeht, daB sie keine Aussagen fiir alterna-
tive Stichproben sondern nur fiir die vorliegende Stichprobe trifft (Kondi-
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tionierung auf den gegebenen Datensatz). Bekanntlich ist die Likelihood-
funktion eines Modells bei nicht-informativer a priori-Verteilung der Para-
meter identisch mit der a posteriori-Verteilung der Parameter. Dies ist auch
der Fall, wenn das System eine Einheitswurzel besitzt (Sims 1988). Man
kann daher die taditionellen ¢- und F-Statistiken und ihre Verteilungen ver-
wenden, um eine Hypothese mit Hilfe eines HPI-Intervalls (,,highest poste-
rior interval®“) zu testen. Das HPI-Intervall beschreibt fiir die stochastischen
Parameter bzw. die daraus ermittelte Teststatistik, in welchem a-Wahr-
scheinlichkeitsintervall die Teststatistik liegt.

Mit anderen Worten: Gegeniiber der Inferenz in stationiren Modellen
idndert sich nicht die Vorgehensweise sondern nur die Interpretation des
Testergebnisses.

2.5. Empirische Analysen

Modelle mit Einheitswurzeln wurden in den letzten Jahren auf zahlreiche
okonomische Fragen angewendet. Wir beschrianken uns auf Arbeiten, die
Daten fiir die Bundesrepublik bzw. Osterreich verwenden. Der Leser findet
in diesen Arbeiten weitere Hinweise auf die sehr umfangreiche internatio-
nale Literatur.

Modelle zur Erkldrung des Wechselkurses wurden u.a. von Baille / Selover
1987, Corbae / Ouliaris 1988, Enders 1988, Kirchgdssner / Wolters 1990b,
Canarella / Pollard / Lai 1990 und Kohn 1991 geschétzt.

Wolters / Kirchgdssner 1990a sowie Reimers / Liitkepohl 1989 untersu-
chen den internationalen Zinszusammenhang bzw. die Zinsstruktur.

Modelle zur Analyse der Beziehung zwischen Reallohn und Beschiftigung
bzw. Arbeitslosenrate haben Kugler / Miiller 1987, Hauschulz 1991, Hansen
1991 und Moller 1990 geschitzt. Eine Anwendung auf die Geldnachfrage
findet sich bei Riidel 1989.

Seltener sind Anwendungen auf Vektoren von makrotkonomischen Varia-
blen. Kunst / Neusser 1990 untersuchen die Beziehung zwischen Sozialpro-
dukt, Konsum, Investition, Export, Realzins und Reallohn, in Anlehnung an
eine dhnliche Studie von King / Plosser / Stock / Watson 1987 fiir die USA.

3. Schitzmethoden fiir Modelle mit rationalen Erwartungen

Es ist iiblich geworden, 6konometrische Modelle anhand repréasentativer
Unternehmen oder privater Haushalte zu beschreiben, die ein mehrperiodi-
ges Optimierungsproblem unter Unsicherheit 16sen. Als Beispiel diene ein
Unternehmen, das auf den Faktormirkten wie auf dem Markt fiir das eigene
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Produkt (Y) Preisnehmer ist und das durch eine Technologie mit zwei varia-
blen Produktionsfaktoren — (importierte) Vorleistungen (M) und Arbeit (L)
— sowie einem fixen Produktionsfaktor Kapital (K) gekennzeichnet ist.
Diese Technologie kann durch die (kurzfristige) Kostenfunktion der varia-
blen Faktoren gemaf (11),

(11) C’(-) = c®(Wy, Wi, K, £)- YV
und die Kosten des fixen Faktors (K) und deren Anpassung gema0 (12)
(12) () = Wxg-K+c*(K-(1-8K.,)-P

beschrieben werden. Dabei bezeichnet 6 die Abnutzungsrate des Kapital-
stocks, W;(i = M, L, K) die gegebenen Faktorpreise, P den gegebenen Out-
putpreis und v die Skalenelastizitidt. Eine Skalenelastizitdt (v < 1) ist mit
der Annahme konstanter langfristiger Skalenertriage vereinbar. Die kurzfri-
stige Kostenfunktion wird bereits in einen Skaleneffekt ¥*/Yund in variable
Stiickkosten pro ,,Skaleneffekt-bereinigtem* Output

Co()/ YV V= c"(Wy, Wi, K, t)

zerlegt. Die reprisentative Firma wihlt z.B. den Output so, dall der erwar-
tete Gegenwartswert des Gewinns uiiber einen unendlichen Zeithorizont auf
der Basis der Informationsmenge ¢,-; am Ende der Periode t — 1 maximiert
wird.

@

(13) Max E;-, 0[P Y ~c"(Wy, W, K, ) Y+ WxK
Y 0

T=

+c (K- (1-8)K_1) - Plis:

Notwendige Bedingung fur ein solches kurzfristiges Maximum ist die sto-
chastische Euler-Gleichung (14).

1 1w
(14) E:, |:P,— — 0% (WM,WI_,K, .'c)~Y," ] =0;Vvt.
v
Diese Gleichung kann nach Auflésen und Logarithmieren auch wie in (15)
geschrieben werden.
v v

(15) Iny, = Inv-
1-v 1-v

InE;(ci(-)/Py)

Gleichung (15) beschreibt das geplante Gliterangebot als Funktion der rea-
len kurzfristigen Stiickkosten, die auBler von dem kurzfristig gegebenen
Kapitalstock von den erwarteten Produkt- und Faktorpreisen abhingen.
Die Zeitpfade der Preise kénnen als exogene stochastische Prozesse aufge-
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faBBt werden, die von den Anbietern (hier der reprédsentativen Firma) zu pro-
gnostizieren sind.

Wir betrachten die Angebotsfunktion bei einer loglinearen Kostenfunk-
tion geméB (16)

(16) Inci(r) = —At+ (1 - a)wpe + azwp; — ask;.

Fir
InE, ;c} = E;;1nc}

folgt fiir das geplante Angebot in logarithmierten Variablen

v
(17a) y: = 1—; [At-(1- ) Ei 1 (Wume — pe) — @2 Eeo1(wie — pe) + a3kt] + Uy

3.1. Schitzung mit Hilfe von Instrumentvariablen

Zur Vereinfachung fassen wir in der obigen Gleichung die realen exoge-
nen Faktorpreise zu einem Vektor x, zusammen. Die zum Zeitpunkt (¢ — 1)
bekannten Variablen wie k, bezeichnen wir mit w,. Gleichung (17) lautet
dann

17 Yr = Ecixefr+wefe + u,

Die Schitzung dieser Gleichung unter rationalen Preiserwartungen kann in
der Weise erfolgen, daB man von den erwarteten realen Faktorpreisen den
Prognosefehler . abzieht, d.h. die Angebotsfunktion (17) als Fehler in das
Variablen-Modell (18) schreibt.

(18) Yy = 2B +wfo+vy mit v, = u, -3, und %, = .- E, ;x; bzw.
(18) y =Hf+v mit H=(X,W) und B = (B, f2).

Wir nehmen im folgenden zunéchst an, daBl die Variablen in (18) stationir
sind. Eine KQ-Schéatzung von (18) liefert dann inkonsistente Schitzer, da
die beobachteten Variablen x; mit den Prognosefehlern X in der StérgroBe
korrelieren. Dieses Problem kann mit Hilfe einer Instrumenten-Schatzung
(McCallum 1976; Wickens 1982) beseitigt werden. Als Instrumente bieten
sich die Variablen an, die zur Prognose von x, verwendet werden. Bei einer
nur autoregressiven Prognose sind dies eigene Verzégerungen von x;. Es
koénnen aber auch andere Variable, die zum Zeitpunkt (¢ — 1) bekannt sind,
bei der Prognose verwendet werden. Dies kénnen die in (¢ — 1) bekannten
exogenen Variablen z; eines interdependenten Systems sein, aus dem x;
bestimmt wird. Der Prognose von x; liegt dann folgende lineare Beziehung
(19) zugrunde, die x endogenisiert.

19) T, = z;y+e, bzw. X = Zy+e
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Fiir die Prognosefehler gilt dann X=X - E,_; X =e und damit v =u - ef;.
Per Konstruktion ist Z mit den Prognosefehlern e nicht korreliert, so daB
(18) mit Z als Instrumentvariable konsistent geschitzt werden kann.

Diesen verallgemeinerten Instrumentvariablen-Schitzer (GIVE) erhilt
man aus der Minimierung von v’ Z(2’Z)-,Z’v als

B=HZ(Z2) 'ZH 'HZ(ZZ)'ZYy.
Dieser Schitzer ist als zweistufiger KQ-Schatzer bei der Schitzung interde-

pendenter Gleichungen bekannt, wenn die Instrumentvariablen Z sdmtliche
vorherbestimmte Variablen des Modells sind.

3.2. Nichtlineare Instrumentvariablen-Schatzung

In Modellen mit rationalen Erwartungen bestehen hdufig nichtlineare
Zusammenhinge y = f(H, B) + v, z.B. wenn die Kostenfunktion des obigen
Modells nicht linearisierbar ist. Amemiya (1974) hat eine entsprechende
nichtlineare zweistufige KQ-Schitzung vorgeschlagen, in der H durch die
noch von g abhingige Funktion H(8) = 3f(H, )/3 f ersetzt wird und iiber 3
wie folgt iteriert wird.

Bt = FralH@BYZZ ) ZH BN HB)Z (2 2)' 2y
Dabei ist B‘ der Schitzer im i-ten Iterationsschritt.
3.3. Full-Information-ML-Schitzung (FIML)
Man kann statt einer Schitzung der Gleichung (18) mit den Instrumentva-

riablen aus (19) auch das System der Gleichungen (18) und (19) gemeinsam
schitzen. Dieses System lautet fiir eine Variable in X:

y HO B v
(18a) ( ) = [ ] ( )-i-( )bzw.'y"=ffﬁ+5.
e 02Z Y e

Dabei mull die Beziehung des StorgroBenvektors ¥’ = (v’, e’) zu dem Stor-
groBenvektor % = (u’, e’), fiir den weiBes Rauschen unterstellt wird, beriick-
sichtigt werden. Diese Beziehung lautet

(L)
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Hat der Vektor # die Kovarianzmatrix

aquT aueIT
E@@a’) = = ZQIr,

OeuIr Opelr
so besitzt ¥ die Kovarianzmatrix
E@d) = @ = (RZR)®I,.
Eine FIML-Schéitzung von (18a) ist eine Aitkenschitzung, die

Q% = WR'Q'RY = WR'[(RER)®I7] 'Rl
WR[(RER)'®I R = &' ('@

minimiert.

Es ist dies die Kovarianzmatrix, die die ML-Methode — angewendet auf
das System (17) und (19) mit E,_; x, = 2,y (Substitutionsmethode) —

y Zy0 B u
(17a) = + mit E(Z%') = ZQ Iy
x 0 z Y e

minimiert. Damit ist die FIML-Schitzung des ,Fehler in den Variablen-
Modells“ (18a), in dem die Prognosefehler den StorgroBen zugeschlagen
werden, dquivalent mit der FIML-Schidtzung nach der Substitutionsme-
thode (17a) und damit asymptotisch effizient (vgl. Pesaran 1987, 170).

3.4. Zwei-Schritt-Instrumentvariablen-Methode (2S2SLS)
und verallgemeinerte Momentenmethode (GMM)

Die Instrumentvariablen-Schitzung liefert konsistente und asymptotisch
normalverteilte Schétzer, wenn die Storgréfe v, ein weilles Rauschen ist.
Erfiillt die Variable v, aus (18a) diese Eigenschaft nicht, so bleibt die
NL2SLS-Schitzung zwar konsistent, weil die Instrumente Z so gewihlt
werden, daB E(Z’'v) =0 gilt. Allerdings hat die Varianz-Kovarianz-Matrix
der Residuen v, eine andere Gestalt, so daB die NL2SLS ineffizient ist
gegentliber einem Schétzer, der die Residuenstruktur berticksichtigt.

Cumby / Huizinga / Obstfeld 1983 verallgemeinern den Schitzer von
Amemiya im Sinne des Aitken-Schitzers, indem sie die Varianz-Kovarianz-
Matrix einbeziehen, aber lediglich Nichtlinearitét in den Parametern zulas-
sen und von linearen Beziehungen zwischen den Regressoren ausgehen. Im
Fall von Nichtlinearitit in den Regressoren ldBt sich das Verfahren von
Hansen 1982 und Hansen / Singleton 1982 anwenden. Dieses Verfahren lie-
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fert konsistente und asymptotisch normalverteilte Schatzer fiir StorgroBen,
die autokorreliert oder heteroskedastisch sind. Die Varianz-Kovarianz-
Matrix dieser Residuen wird aus der Summe der Autokovarianz-Matrizen
des Prozesses { Z;v,} konsistent geschitzt.

Autokorrelierte Storgréien v, treten insbesondere auf, wenn das Modell
zukiinftige Erwartungen wie in (20) enthélt.

q s
(20) Ve = 2 E@enl ¢+ Zﬂ Zoii +
i=1]1 i=

Dabei sind E(y:+:] ¢;) die bedingten Erwartungen auf der Basis der Infor-
mationsmenge ¢ im Zeitpunkt t (Pesaran 1987, 190f.). Die Losung dieses
Modells kann mit Hilfe der Martingal-Differenz-Methode (Broze u.a. 1985)
erfolgen, die von den Innovationen & in y,.;, d.h. von

Eeril @) = EWesil ¢eo1) = &i; i=0,1,2,..

ausgeht. Es gilt (Broze u.a. 1985, 343)
E(Yeril @) = Yewi— lai— Ehuic— ... — €15 }—q+l~

Das Modell (20) kann dann wie folgt geschrieben werden.

q s
(202) Y = Yesi0ti + 2 Te-ifi + v;
i=1 1=0
i-
mit Ve = Up — 2 z E4inj O

i=1 j=0

Diese zusammengesetzte StorgroBe v, hat eine Moving-Average-Darstellung
der Ordnung g

Ve = ?g - A.]_hét_g_ =l Ilq&',_q
(vgl. Pesaran 1987, 191), die bei einer effizienten Instrumentvariablenschéat-
zung zu beriicksichtigen ist. Dabei miissen die Instrumentvariablen die
Bedingungen

E(vtlzr—q’ zz—q—ln --~} =0

erfiillen, d.h. die Instrumentvariablen sind gegebenenfalls entsprechend zu
verzogern.
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Im folgenden soll die Schitzmethode fiir eine nichtlineare Angebotsglei-
chung y = f(H, ) + v kurz erldutert werden. Dabei ist f eine zweimal diffe-
renzierbare Funktion. Fiir v, gelte E(vv’) = 0* Q,. Die Matrix Z der Instru-
mente wird so gewahlt, daB E(Z’v) = 0 gilt. Die Instrumentenschitzung von
B kann dann aus

Zy=ZfHP+Zv
erfolgen. Die Varianz-Kovarianz-Matrix von Z'v ist keine Einheitsmatrix,
da v autokorreliert und heteroskedastisch ist. Sofern E(Z’vv’ Z) = Q, positiv
definit ist, gilt 2 = P’ P. Die Kovarianz-Matrix des transformierten Modells

(20) Piz'y = PTIZf(H,p) + P 2

ist dann proportional zur Einheitsmatrix. Ein nicht-linearer Schitzer fiir 8
minimiert die Summe der quadrierten Residuen von (20)

(y-fH,PYZQ'Z (y-f(H,B)
mit Hilfe eines iterativen Verfahrens (z.B. Berndt et al. 1974)
Bt = Bred (HBY ZQB) ZH(B)) T (HB) ZQ(B)2').
Ist die Struktur des Prozesses v, bekannt, so wird € aus
Q=EZw?Z) =ZEWwW)Z =2 Q,Z

berechnet.

Liegen hingegen keine a priori-Informationen iiber die Struktur des Stor-
prozesses v, vor, so kann die verallgemeinerte Instrumentvariablen-
Methode (GMM) von Hansen 1982 und Hansen / Singleton 1982 verwendet
werden, bei der 2 aus

Q

1 [

Zive vt Zy
t=1

1
T

geschéitzt wird, wobei Z, die t-te Spalte der Instrumenten-Matrix Z bezeich-
net. Hansen weist darauf hin, daBl ein ML-Schétzer asymptotisch effizienter
ist, jedoch strengere Verteilungsannahmen fiir die StorgroBe v voraussetzt.

Die obige Kovarianzmatrix ist flexibel genug, um nicht nur eine Autokor-
relation sondern auch eine Heteroskedastizitdt der zusammengesetzten
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StorgroBe v, zu beriicksichtigen. Eine solche Heteroskedastizitdt von v, tritt
z.B. bei der sogenannten Substitutionsmethode auf, bei der in Gleichung (17)

(17) Yy =E_  XB+WB+U
E;_; X durch die KQ-Prognose
X=2z2(@2Z2)'22X mit E_,X-X=2(22)'Z%e
ersetzt wird. Die daraus resultierende Schétzgleichung
(18b) y=XB+Wh+v mit v=u-p2Z(22) 2

besitzt eine StorgroBe v, die direkt von den iiber die Zeit variierenden
Instrumentvariablen Z abhidngt und damit heteroskedastisch ist. Die hier
folgende spezifische Art der Heteroskedastizitdt kann durch Konstruktion
einer entsprechenden Kovarianzmatrix € im GMM-Schitzer beriicksichtigt
werden.

3.5. Schiitzung bei integrierten exogenen Variablen

Wir haben in Kapitel 2 die Schéitzprobleme bei Einheitswurzeln im dyna-
mischen System erortert und festgestellt, daBl es in der Regel ein stabiles
Subsystem gibt, das von exogenen I(1)-Variablen abhéngt, die unabhéngige
stochastische Trends in das Subsystem einfiihren.

Wir fragen hier, welche Anderungen sich fiir die bisher dargestellten
Schitzverfahren ergeben, wenn y; und x; keine stationdren Variablen son-
dern I(1)-Variablen im folgenden Modell mit zukiinftigen rationalen Erwar-
tungen sind:

Ye = aE(y:ﬂ | Pe) + ‘5yr-1 + ,651-': + Uy

= aYp1 + OYp-1 + BT+ U — A

Die Transformation dieses Modells in ein Stationaritdt erzeugendes
»Error-Correction“-Modell (ECM) ergibt

& a " (1-a-96) B a 1
= - —— | Y1 - x| - Eev1 + + Us.
Y -« Ye+1 l-a Ye-1 —a-o t 1_az+1 l-a t

Da Ay:+1 und &, korrelieren, sind bei der Schétzung dieses ECM Instru-
mentvariable fiir Ay,.; zu verwenden. Als solche stehen Lags der differen-
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zierten Variablen Ay, bzw. Ax, zur Verfiigung. Um die Effizienz der Schit-
zer zu erhohen, empfiehlt sich der GMM-Schitzer (Wickens 1990), obwohl
auch eine KQ-Schitzung der Koeffizienten der integrierten Variablen
superkonsistent ist, wenn x, eine I(1)-Variable ist.

Bei stationdren Variablen ist der 2S2SLS- bzw. GMM-Schétzer konsi-
stent und asymptotisch normalverteilt (Hansen 1982).

3.6. Identifikation und Stabilitit

Stabilitdit und Identifikation eines Modells mit rationalen zukiinftigen
Erwartungen sind wichtige Probleme. Wir gehen zur Vereinfachung von fol-
gendem Modell aus:

§
(20a) Ye = EWenilpda + 2 zifitus lal <1
i=0
P
(19a) T, = 2 Teioiten

i=1

Im Fall | a| < 1 existiert eine eindeutige stationire Lésung des Systems mit
@ s
Ye = Z o E 2 ToirjBi + Upej | .
i=0 i=0

(vgl. Pesaran 1987, 881f.; Broze u.a., 1985).
Wenn u, ein weiBles Rauschen ist, gilt (Pesaran 1987, 134):

@

b A E (Uss| 1) = ue.

j=0

Einsetzen der Erwartungen fiir x, gemiB der Gleichung fiir x, gibt schlieB3-
lich die Losungsgleichung

max(s,p-1)
Ye = “~ -1 0; + uy,
wobei die Koeffizienten ©; nichtlineare Funktionen der Strukturparameter
{a,Bi...Bs,01...0p} sind. Fiir | a| <1 ist eine notwendige Bedingung fiir
die Identifikation der Strukturparameter aus den Parametern @;, daf
p > s+ 1 ist (vgl. Broze u.a. 1985; Pesaran 1987, 137), d.h. die Ordnung des
autoregressiven Modells fiir x, mufl groBer sein als die in der Gleichung mit
rationalen zukiinftigen Erwartungen vorkommenden Verzogerungen von x
plus eins. Ist z.B. p = s = 1, so sind die Parameter nicht identifiziert, weil aus
der Losungsgleichung die direkten Einfliisse von x,-; in (20 a) nicht von den
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indirekten Einfliissen von x,.; getrennt werden koénnen, die tber
E(Y:+1 | ¢:) vermittelt werden.

Ein &dhnliches Identifikationskriterium, nidmlich p > q, wurde fiir ein
simultanes Gleichungssystem mit kontempordren rationalen Erwartungen
fiir endogene Variablen von Wallis 1980 abgeleitet (vgl. Pesaran 1987, 153).

Modelle mit zukiinftigen Erwartungen sind potentiell destruktiv im Hin-
blick auf ihre dynamische Stabilitdt. Gehen wir in (19a) - (20a) von dem
Spezialfall s =0, p = 1 aus, so ist E(x:+; | ¢;) = o'z, und die Losung der Glei-
chung (20a)

E(yen | o)a+ fr,+u,

(20a) Ys

Ye = [B/(1 - aQ)]x: + u..
Diese Losung ist stabil fiir | @g| < 1, d.h. selbst wenn x, ein random walk
(o= 1) ist, kann eine stabile Losung fiir das Modell existieren, falls | e| < 1.

Fiir | a| > 1 ist die Lésung nicht eindeutig (vgl. Pesaran 1987, 96). Dieses
Problem tritt aber nicht auf, wenn das Modell aus einer wohldefinierten
Zielfunktion abgeleitet wurde (Wickens 1986).

In einem allgemeinen dynamischen Modell mit zukiinftigen rationalen
Erwartungen

m q s
(20b) Ye = 2 Siye-i + o AGE(Yeai| ) + > Bixe-i + Uy
f=1 i=1 i<o
P
(19a) x = D 0T +e
i=1

existiert eine eindeutige stationire Lésung nur, wenn die charakteristische
Gleichung

m q
T EA+ DY A =1
i=1 i=1

gerade m Wurzeln auf dem oder auBlerhalb des Einheitskreises und g Wur-
zeln innerhalb des Einheitskreises hat (Sattelpfadlosung). Die q instabilen
Wurzeln koénnen dann eliminiert werden (Pesaran 1987, 197). Im Fall
m=qg=1,s=0mul eine Wurzel von

61/12—).“1'01 =0

auf dem Einheitskreis oder auBerhalb des Einheitskreises liegen. Es gibt
drei Fille (vgl. Wickens 1990, 4):
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a) ein global stabiles Modell fiir |A,],|A2| =1 (dies impliziert
61—1+a120und1226)

b) eine Sattelpfadlésung fiir |A;| =1 und |A;| <1 (dies impliziert
8 -1+ a; =0)und

c) ein global instabiles Modell fir |A;|,|A:| <1 (dies impliziert
6;-1+a;=0und 1 =29).

Im Fall (a) erhalt man eine stabile Riickwartslosung der Differenzenglei-
chung
1 ol Bo

Ye = — Y1~ — Y2~ — X1 H 0y,
a; a a

wobei v; von den Storgréfen u, und u,_; und den Innovationen e, des Prozes-
ses fiir x, abhingt (Wickens, 1990).

Im Fall (c) existiert keine Ldsung fiir y,. Die Existenz instabiler dynami-
scher Gleichungen kann eine Folge der Erwartungsbildung sein. Im Fall der
Sattelpfadlosung (b) existiert eine Losung gemil

1 B N 1
Yo = "Y1 t E MExi; +—— u,.
Ay 1A i=0 6

Die stabile Wurzel (4,) fiihrt zu einer Riickwaértslosung (1/4; y;-1) wéh-
rend die instabile Wurzel (A;) zu einer Vorwartslosung fiithrt (Wickens 1990).
Die Losung kann als partielles Anpassungsmodell mit einer Zielvariablen

. B

Y = E AME Xy

61(A1—1) i=0

verstanden werden, die sich aus den Erwartungen tiber x, ergibt.

Ist x; eine I(1)-Variable, so fiihrt jeder Schock in x; zu einer dauerhaften
Anderung von E(x,.;) und damit zu einer dauerhaften Anderung der Zielva-
riablen y;. Die obige Differenzengleichung beschreibt dann eine partielle
Anpassung an diese Zielvariable. Die Frage, ob der Fall eines instabilen
Modells geméB (c) ausgeschlossen werden kann, und welche der beiden
anderen Losungen vorliegt, kann in Modellen mit zukiinftigen rationalen
Erwartungen nur anhand vorldufiger Schitzungen entschieden werden.

3.7. Empirische Arbeiten

Empirische Arbeiten fiir die Bundesrepublik, die von rationalen Erwar-
tungen der Wirtschaftssubjekte ausgehen, sind zahlreich und beziehen sich
insbesondere auf Modelle fiir monetédre Variablen. Hier soll nur auf einige
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Arbeiten iiber den realen Sektor hingewiesen werden. Kleine makrodkono-
metrische Modelle mit rationalen Erwartungen wurden fiir die Bundesrepu-
blik von Leiderman 1980, Neumann 1981, Liibbers 1981, Kudif3 1984, Hansen
1986, 1991, Buscher 1986, Weber 1988, Sauer 1989, Loef 1987, Alexrander
1990 und Jansen 1991 geschitzt. Modelle der Investitionsnachfrage wurden
von Ketterer / Vollmer 1981, Wegener 1987, der Arbeitsnachfrage von Kug-
ler 1987 durchgefiihrt.

Schon diese kurze Aufzdhlung zeigt, wie zahlreich empirische Arbeiten
unter rationalen Erwartungen sind.

4. Analyse von Mikrodaten im Querschnitt

Querschnittsdaten haben schon sehr friih die Aufmerksamkeit der Okono-
metriker gefunden, wie z.B. die Arbeit von Tobin 1958 liber Kdufe dauerhaf-
ter Konsumgiiter zeigt. Mit einer besseren Verfiigbarkeit solcher Daten sind
seit Ende der siebziger Jahre wesentliche Beitrdge zur Schéitzung von
Modellen fiir Querschnittsdaten geliefert worden. In Standardlehrbiicher
haben diese Methoden jedoch bisher kaum Eingang gefunden. Lediglich in
neueren Lehrbiichern fiir Fortgeschrittene wie in Judge u.a. 1985 und Ame-
miya 1985 werden diese Methoden behandelt. Weil aber die Mikrodkono-
metrie eines der schnell wachsenden Forschungsgebiete ist, sollen hier
wenigstens die wichtigsten Modelle und Methoden kurz dargestellt werden.

4.1. Problemstellung

Waihrend makrotkonomische Aggregatgréfen kontinuierlich beobachtbar
sind, muB dies fiir die zugehorigen (Mikro-)Variablen einzelner Haushalte
oder Unternehmen keineswegs gelten.

Betrachten wir fiir einen Querschnitt (eine Stichprobe) von n Haushalten
die Nachfage der Haushalte nach einem beliebigen dauerhaften Konsumgut,
wie z.B. nach einem Fernseher, dann wird es innerhalb der Stichprobe
Haushalte geben, die in der Beobachtungsperiode keinen Fernseher gekauft
haben. Ebenso kann ein erwerbsfihiges Mitglied eines Haushalts, z.B. die
Ehefrau nicht erwerbstitig sein.

Beschriankt sich die Analyse darauf zu erkladren, ob ein Haushalt inner-
halb der Beobachtungsperiode ein bestimmtes dauerhaftes Konsumgut
kauft oder nicht, so spricht man von (bindren) Choice-Modellen. Exrklart das
Modell dariiber hinaus auch noch die Héhe der Konsumausgaben (oder der
Arbeitszeit) so spricht man von einem Tobit-Modell oder einem Modell fiir
zensierte Daten.
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Das Schitzproblem im bindren Choice-Modell resultiert daraus, dafl es
sich bei der endogenen Variablen Y; um eine 0,1-Variable handelt, d.h. eine
Variable die nur qualitativ meBbar ist und somit keiner stetigen Verteilung
folgt.

Im Tobit-Modell werden die nicht beobachteten Ausgaben auf den Wert
null ,zensiert“, weshalb man auch von einem ,,zensierten“ Modell spricht.
In sogenannten ,truncated” Modellen bleiben demgegeniiber die , Null-
Beobachtungen“ ganz aus der Analyse ausgeschlossen.

Die Nicht-Stetigkeit in der Verteilung von Y; bewirkt, daB
(i) einlinearer Ansatz Y; = X;f + U; unangebracht ist und

(ii) zugleich die fundamentale Annahme der Kleinst-Quadrat-Schétzung,
daBl im Mittel das als ,wahr" unterstellte Modell X;f gilt, nicht mehr
zutrifft.

Eine Kleinst-Quadrat-Schitzung des linearen Regressionsmodells
Y, = X,B + U, liefert daher verzerrte und inkonsistente Schétzer. Heckman
1976 hat aber eine zweistufige KQ-Schitzung entwickelt.

4.2, Modellformulierungen

Choice-Modelle und Tobit-Modelle beriicksichtigen das skizzierte Daten-
problem durch eine adidquate Modellformulierung. Fiir einen Querschnitt
von i=1,...,n Haushalten bestehen diese Modelle aus folgenden Teilen
(Amemiya 1984).

a) Latenter Modellteil

Yi = Xip+ Ui
b) Beobachtbarer Modellteil
{ Y; = XB+U; bzw. =1 , wennY;>0 bzw. U/o>-X,B/o
Y, =
0 , wennY; =0 bzw. Uj/o=-X;B/o0

firi = 1,...,n.

Im bindren Choice-Modell gilt im beobachtbaren Modellteil Y:=1. Der
latente Modellteil sagt, daB die unbeobachtbare Variable Y; einer stetigen
Verteilung {iber den Wertebereich (-, +») folgt wie im klassischen
Regressionsmodell.

Im binédren Choice-Modell gibt Y an, mit welcher Intensitat der Haushalt
i den Kauf des Konsumgutes wiinscht bzw. ihn ablehnt. Fiir Y; > 0 wiinscht
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er den Kauf, fiir ¥;” < 0 lehnt er ihn ab. Beobachtbar ist aber im Choice-
Modell lediglich die Variable Y;, d.h., ob der Haushalt das Konsumgut kauft
(Y; = 1) oder nicht (Y; = 0). Der Haushalt kauft das Gut nur, wenn die Bedin-
gung Y; > 0 bzw. U;/ 0> - X, B/ o gilt.

Waihrend das bindre Choice-Modell ausschlieBlich die 0,1-Entscheidung
analysiert, erklart das Tobit-Modell die Variablen , Nichtkauf* und Ausga-
benhoéhe. Die vom Haushalt ¢ gewiinschten Ausgaben konnen sich dabei aus
der Maximierung einer Nutzenfunktion unter Beriicksichtigung der Bud-
getrestriktion sowie anderer Restriktionen ergeben. Die gewiinschte Aus-
gabenhohe ist aber nur beobachtbar, sofern Y; > 0 bzw. U;/ 0 > — X, 8/ o gilt,
d.h. die Verteilung von Y; ist eine im Punkt 0 abgeschnittene Verteilung.

Zur Erklirung der endogenen GréBen Y; und Y; werden in dem Variablen-
vektor X; Preise, das dem Haushalt zur Verfiigung stehende Einkommen,
aber auch demographische GréBen (Anzahl der Kinder etc.) und spezifische
Charakteristika des Haushalts (Alter, Schul- und Ausbildung der Haus-
haltsmitglieder etc.) herangezogen. Teilweise sind diese Variablen nur qua-
litativ meB3bar, d.h. 0,1-Variable.

4.3. Maximum-Likelihood-Schitzung der Modelle

Die Likelihood-Funktion des bindren Choice-Modells gestaltet sich wie
folgt:

pyi<0 Il pyi>0 = [l PUiso<-X.Bl0)

1 i=m+1 i=1

s

Lpe =

i

I[I Pwio>-x:8/0)

i=m+1

n

IT o-x:8/00 Il 1-9¢(-X:Blo) im Probit-Modell
i=1 i 1

=m+

[T @+exp-x:8/0))* T 1-[1+exp(-XiB/0)]" im Logit-
i=1 i=m+1 Modell.

Das erste Produkt umfaBt diejenigen i=1,...,m Haushalte, die in der
Berichtsperiode keine Kdufe getitigt haben; das zweite Produkt umfafit die
verbleibenden n — m Haushalte.
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Wird zur Berechnung der Wahrscheinlichkeit P(-) eine standardisierte
Normalverteilungsfunktion ¢(-) unterstellt, dann spricht man von einem
Probit-, im Fall einer logistischen Verteilung P(Y; < 0) = [1 + exp(-X;5/0)] "}
von einem Logit-Modell.

Binidre Choice-Modelle erklédren, welche Variablen X; die Wahrscheinlich-
keiten wie beeinflussen. Im Tobit-Modell werden hingegen durch die Varia-
blen X; sowohl die Wahrscheinlichkeit des (Kauf-)Ereignisses, als auch die
Ausgabenhoéhe erklart. Dabei wird fiir die Verteilung der Stérgrofie U; eine
Normalverteilung mit Erwartungswert 0 und konstanter Varianz o°
(Homoskedastizitdt) unterstellt. In diesem Fall ergibt sich die Likelihood-
Funktion

n

m n m 1
Ly = [lpviso IT pvi=vh = Il ecxp0) 11 -owvi-xp)10),

i=m+1 i=m+1 O

in der @ eine Normaldichte und ¢ eine Normalverteilungsfunktion bezeich-
nen. 1/0 @((Y; - X; )/ o) entspricht der Wahrscheinlichkeit, dafl der Haus-
halt i Ausgaben gerade in Hohe der gewiinschten Ausgaben Y tiitigt.

Da die Maximierung der Likelihood-Funktion fiir beide Modelle zu nicht-
linearen Normalgleichungen in den Parametern fiihrt, erfolgt die Schatzung
iterativ, z. B. mittels der Newton-Raphson-Methode oder des Verfahrens von
Berndt / Hall / Hall / Hausmann 1974. Diese Iterationsverfahren konvergie-
ren nur dann zuverlissig gegen ein globales Maximum der logarithmierten
Likelihood-Funktion, wenn diese global konkav beziiglich ihrer Parameter
ist. Olsen 1978 hat nachgewiesen, da diese Bedingung fiir die obigen
Modelle erfiillt ist.

Allerdings sind in den bindren Choice-Modellen nur standardisierte Koef-
fizienten B/ o identifizierbar. Im Tobit-Modell 148t sich sowohl f als auch o
schéatzen.

4.4. Zweistufige Heckman-Schitzung

Da Tobit-Schitzungen nach der ML-Methode sehr rechenzeitaufwendig
sind, schligt Heckman einen Schitzer vor, der weitgehend auf einer
Kleinst-Quadrat-Regression beruht.

Da das lineare Regressionsmodell Y;= X;(+ U; die Zensur der Daten
nicht beachtet, ergeben sich verzerrte und inkonsistente KQ-Schétzer. Die
Ursache der Inkonsistenz ist eine spezifische Fehlspezifikation des linearen
Modells, ndmlich die Annahme, daBl im Mittel die systematische Kompo-
nente X;f gilt, d.h. E(Y;) = X;B. Tatsiachlich ergibt sich in den obigen
Modellen — unter der Annahme U; ~ N(0, ¢°) — aber ein Erwartungswert
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(21) E(Y) = P(Y;>0)-E(Y:|Y;>0)+P(Y;=<0)- E(Y:|Y:=0)
= P(Y;>0)-E(Y;|Y:>0)
= (1- ¢(-Xip/0)) [X:B+ 0 D(X:B/0)/ p(X: B/ 0)]
firi=1,...,n
mit

XiB+E(U;| U; > -XiB)
XiB+0D(X;p/0)/ §(X;p/0)

firi=m+1,...,n

(22) E(Yi|Yi>0)

]

als Erwartungswert unter der Bedingung, da nur diei=m + 1,...,n Haus-
halte beriicksichtigt sind, fiir die Kdufe des Konsumgutes beobachtet wer-
den.

Die Fehlspezifikation besteht also darin, daB die lineare Regression
Y; = X; + U; nicht beriicksichtigt, daB nur n — m Haushalte mit beobachteten
Ausgaben vorhanden sind. Die Variable @ (X;f/0)/ ¢(X;f/0) bleibt unbe-
riicksichtigt, weil nicht von einem bedingten Erwartungswert (22) als syste-
matische Komponente ausgegangen wird. Konsistente Kleinst-Quadrat-
Schitzer sind aber nur moéglich, wenn anstelle von X;f

— entweder in einer Regression liber alle n Haushalte
(1 - ¢(-Xip/0) [Xif+ 0D (Xip/0)/ $(X:p/0)]
— oder in einer Regression, die nur n — m Haushalte mit Kaufereignissen
umfaBt, X; 8+ o @ (X; B/ 0)/ p(X; B/ o)
als systematischer Modellteil der Regression angenommen wird. Heckman
1976 schlagt vor,

(i) auf der ersten Stufe mit Hilfe einer Probit-Schitzung die Wahrschein-
lichkeiten P(Y; > 0) und P(Y; < 0) zu erkliren, und daraus @ (-) und
¢(+) zu schitzen und

(ii) auf der zweiten Stufe die Ausgabenhdhe mittels einer der korrigierten
Regressionsgleichungen zu bestimmen.

Dabei wird vorausgesetzt, dal die Kaufentscheidung und die Entscheidung
iiber die Ausgabenh6he unabhingig voneinander sind.

4.5. Messung der Einfliisse von Variableninderungen

Zweck empirischer Analysen ist die Ermittlung interpretierbarer Koeffi-
zienten, um die Auswirkungen von Variationen der Variablen X; auf Y;
anzugeben. Im linearen Regressionsmodell Y; = X;8 + U; messen die Para-
meter f diese Einfliisse. In zensierten Modellen spielen diese Parameter eine
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untergeordnete Rolle, da sie die Einfliisse auf die latente Variable Y; mes-
sen. Von groBerem Interesse sind Einfliisse einer Verdnderung der X;

a) auf die Kaufwahrscheinlichkeit fiir ein Individuum im Probit- und
Tobit-Modell geméif (23)

dP(Y;>0) _ 3¢(Xip/0)

23
&4 3X; 9X;

= @(X.plo)-Blo

bzw. im Logit-Modell gemaB (24)

8P(Y;>0)  3(-[1+exp(-Xif/a)”")  exp(-X.p/o)-plo

38X, 8X; [1+ exp(-X;B/0)]*

24

und

b) auf die erwarteten Ausgaben gemiB (25) bzw. (26).

SE(Y;|Yi>0 X.B/ X;B/0)?
555 (vil >)=B(1+X.-,Bla P(Xiplo) ﬁo))
8X; Pp(X:plo)  ¢(Xiplo)?
SE(Y) JE(Y;| Y:>0) . 3P(X:p/ o)
26 ——— = ¢(X;flo) ——————+E(Y;| ¥, >0) ———
(26) X, ¢(X:p/ o) 3%, +E(Y;| ) X,

Die interpretierbaren MeBgréBen sind im Vergleich zum linearen Regres-
sionsmodell wesentlich komplizierter.

4.6. Eigenschaften der Schitzer

Die Schitzer der bindren Choice-, Tobit- und zweistufigen Heckman-
Schitzung sind — unter bestimmten Regularitdtsannahmen iiber die Dichte-
funktion — zwar konsistent und asymptotisch normalverteilt, aber von
unterschiedlicher Schitzgenauigkeit.

Schéatzer der bindren Choice-Modelle sind nur dann asymptotisch effi-
zient, wenn nicht mehr Informationen vorliegen als in den Choice-Modellen
bertiicksichtigt sind. Bei zusitzlichen Informationen iiber die Ausgabenhohe
liefert lediglich die Tobit-Schitzung, die diese zusédtzlichen Informationen
verarbeitet, asymptotisch effiziente Schétzer. Die zweistufigen Heckman-
Schétzer sind nicht asymptotisch effizient, weil die StérgréBen einer spezi-
fischen Form von Heteroskedastizitdt geniigen. Man kann diese Heteroske-
dastizitat im Rahmen einer gewichteten Schitzung beriicksichtigen (Heck-
man 1976). Derart gewichtete Heckman-Schétzer sind dennoch mit hoheren
Schéatzfehlern als der Tobit-Schéitzer behaftet. Simulationsstudien (Wales /
Woodland 1980; Paarsch 1984) zeigen, dall recht groBe Effizienzunter-
schiede bestehen konnen.
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Ferner ist die Konsistenz fiir alle Schitzer nur garantiert, solange das
Modell richtig spezifiziert ist, d. h. insbesondere die Annahme einer Normal-
verteilung der StorgréBe und/oder die unterstellte Homoskedastizitit gilt.
Der Uberpriifung z.B. der Normalverteilungsannahme kommt daher eine
grofere Bedeutung zu als im klassischen Regressionsmodell.

Tests auf allgemeine Fehlspezifikation kénnen in Form eines Fehlspezifi-
kations-Test nach Hausman 1978 oder mit Hilfe des von White 1982 vorge-
schlagenen Informationsmatrix-Tests erfolgen. Als Test auf Normalvertei-
lung kommt u.a. ein Test von Bera / Jarque / Lee 1984 oder ein Test anhand
sogenannter Edgeworthreihen (Smith 1987) in Betracht.

Die Annahme der Homoskedastizitdt kann iiberpriift werden, indem in
einem allgemeineren Modell eine spezielle Form von Heteroskedastizitit
zugelassen wird. Es mag unterstellt werden, daB3 zwischen den Individuen
die Varianzen der StorgroBen in Abhingigkeit bestimmter Variablen Z;
variieren, z.B. in Form von o? = 6®exp(Z;8). Eine Uberpriifung der Homo-
skedastizitdtsannahme entspricht in diesem Fall einem Test der Hypothese
H,: =0, der als Lagrange-Multiplikator-Test (Score-Test) durchgefiihrt
werden kann. Einen Survey iliber Testmethoden in Querschnittsmodellen
findet der Leser bei Pagan / Vella 1989.

4.7. Schitzung bei Fehlspezifikation

Was ist zu tun, wenn sich die unterstellten Modellannahmen als falsch
erweisen? Ist lediglich die Annahme der Homoskedastizitdt verletzt, dann
kann ein neues Modell geschitzt werden, dafl die Heteroskedastizitit besei-
tigt. Wird jedoch die Normalverteilungsannahme abgelehnt, so fillt es
schwer, ein alternatives Modell zu finden. Tests auf Normalverteilung
modellieren lokale Abweichungen von der NV und eignen sich daher nicht
als alternative Verteilung. Powell 1986 hat einen ,symmetrisch getrimm-
ten“ KQ-Schétzer vorgeschlagen, der robust gegen diese Art von Fehlspezi-
fikation ist. Dieser Schétzer setzt lediglich voraus, daB die StorgréBen iden-
tisch, unabhingig und symmetrisch verteilt sind, womit er sowohl gegen-
Uber Heteroskedastizitat als auch gegen Nicht-Normalitdt unempfindlich
ist.

Da im beobachtbaren Modellteil des Tobit-Modells U; bzw. Y; die Symme-
triebedingung nicht erfiillen, wird eine Symmetrisierung der Verteilung
herbeigefiihrt, indem das Zensierungsschema, das im obigen Tobit-Modell
nur die linke Seite betrifft, auch auf die rechte Seite der Verteilung ange-
wendet wird. Das bedeutet, dal alle Werte ¥; > 2 X, auf die symmetrisch
zensierten Werte 2 X; B gesetzt werden. Auf diese Weise ist sichergestellt, da3
Y; symmetrisch um X;8 im Bereich [0,2X;f] bzw. U; symmetrisch um 0 im
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Intervall [-X;(, X; 8] verteilt sind und somit die Annahmen E(U;) = 0 bzw.
E(Y;) = X, B erfiillt sind.

Die Schéatzer konnen deshalb entsprechend der Kleinst-Quadrat-Methode
aus einer ,,Normalgleichung*

n

27 02 2 I(XB>0) [min(y:, 2X.B) - X.B] X,

i=1

gewonnen werden, die die Stichproben-Kovarianz zwischen den ,,symme-
trisch getrimmten Kleinst-Quadrat-StérgroBen® I(X;8 > 0) [min (y;, 2X;)
— X;B] und den Regressoren X; gleich null setzt. I(X;p > 0) bezeichnet eine
Indikatorfunktion, die den Wert 1 annimmt, sofern die Bedingung X;5> 0
gilt und anderweitig gleich 0 ist.

Diese Schitzer sind konsistent, asymptotisch effizient und asymptotisch
normalverteilt, wenn gewisse, im Vergleich zum Regressionsmodell wesent-
lich strengere Regularititsannahmen gelten. Beispielsweise implizieren
diese Regularitidtsbedingungen, daB X;8 > 0 zu gelten hat; Beobachtungen,
die diese Forderung nicht erfiillen, sind deshalb aus der Regression auszu-
schliefen.

Simulationsstudien von Powell 1986 zeigen, daB sein Schétzer dem ML-
Schétzer in endlichen Stichproben (n = 200) selbst nur dann uberlegen ist,
wenn die Fehlspezifikation hinreichend grof ist.

4.8. Modellerweiterungen

Verallgemeinerungen des bindren Choice-Modells sind Modelle, die
anstelle einer ,Ja-Nein“-Entscheidung das Wahlverhalten beziiglich meh-
rerer Alternativen untersuchen. Beliebt sind in diesem Zusammenhang
»genestete” multinomiale Logit-Modelle (McFadden 1984).

Die allgemeinste Form einer Erweiterung liefert aber ein interdependen-
tes Gleichungssystem, das sich sowohl aus (bindren und/oder multinomina-
len) Choice-, als auch aus Tobit-Gleichungen zusammensetzen kann. Die
Schéatzung eines solchen Gleichungssystems erfolgt &hnlich wie im traditio-
nellen interdependenten Modell (Amemiya 1985). Zunichst wird das System
in seine reduzierte Form tuberfiihrt, so daB jede Gleichung separat als
Choice- bzw. Tobit-Modell geschitzt werden kann. Anschliefend erfolgt
eine Ermittlung der Strukturparameter anhand geschéitzter Reduzierter-
Form-Koeffizienten, vorausgesetzt die Identifikation ist gewihrleistet.

Dartiber hinaus ist aber auch eine Verallgemeinerung des Modellteils X;
moglich. So kann anstelle der linearen eine nichtlineare Kurvenform f(X;; f8)
treten.
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Verallgemeinerungen des bisherigen Tobitmodells wurden insbesondere
verwendet, um das individuelle Arbeitsangebot (y;) und den individuellen
Lohnsatz (y;) simultan zu erklidren. Im einfachsten Fall ist die strukturelle
Form des latenten Modells rekursiv,

Yl = YYu+ Bixyi+uy

Y3 = Pixai+us  mit (uyug) ~ N(O,Z,)
Yu = Y und yy; = ya  fur yi>0
Yii = Y2i=0 fiir y;; <0.

Die reduzierte Form dieses Modells lautet:

Yi = yBixyi+ Plryi+v; mit vy = wy + yuy
(18)

Yzi = Bixai+ux  mit (v,u)~N(0,Z,).

Dabei ist y3; > 0 die Partizipationsbedingung, d.h. Arbeitsangebot und
Lohnsatz werden nur beobachtet, wenn das Individuum arbeitet, das latente
Arbeitsangebot also positiv ist. Durch die rekursive Struktur vermeidet man
eine in y,; quadratische Budgetrestriktion

(29) Ci = Yri'Yut+Ti

mit ¢; = realer Konsum und x; = reales Einkommen. (vgl. Bartenwerfer 1990,
42). Die Schitzung des Modells geht von der Likelihoodfunktion

m n
(30) L =]l Pyi=0 HIP(y1.=y:.,yz;=y;a) aus.
i=1

i=m+

Eine Maximierung dieser Likelihoodfunktion beziiglich der reduzierten
Form-Parameter erfolgt mit Hilfe gingiger Iterationsalgorithmen, wie z.B.
dem Newton-Verfahren, dem Davidon-Fletcher-Powell-Verfahren oder dem
Verfahren von Berndt, Hall, Hall und Hausmann. Diese Verfahren konver-
gieren nicht notwendig zum globalen Maximum und erfordern einen sehr
hohen Rechenaufwand. Verschiedene Autoren (z.B. Bundell / Ham / Meghir
1987) haben daher die Entscheidung iiber Erwerbspartizipation und
Arbeitsangebot ohne die Lohnfunktion geschétzt und somit das univariate
Tobitmodell benutzt. Die Lohngleichung dient dabei nur dazu, fiir die m
erwerbslosen Personen die nichtbeobachtbaren Lohne zu prognostizieren.
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4.9. Empirische Arbeiten

Fiir die Bundesrepublik liegen neuere empirische Arbeiten anhand von
Querschnittsdaten u.a. flir das Arbeitsangebotsverhalten von Frauen (Merz
1990; Franz 1985) sowie fiir das Arbeitsangebotsverhalten allgemein von
Bartenwerfer 1990 vor. Allokative Wirkungen von Steuern haben insbeson-
dere van Essen et al. 1988 und Kaiser 1989 untersucht. Pohlmeier 1989 ana-
lysiert Daten des Ifo-Tests liber Innovationstédtigkeit.

5. Modelle fiir Paneldaten

Zeitreihen von individuellen Unternehmensdaten stehen in der Bundesre-
publik u.a. in Form der Ifo-Konjunkturtestdaten zur Verfiigung. Fiir die
privaten Haushalte gibt es solche Zeitreihen von Querschnitten vor allem
fiir Daten des Erwerbsverhaltens und der sozialen Sicherung im sogenann-
ten ,,sozio6konomischen Panel“, das vom Sfb 3 an den Universitdten Frank-
furt und Mannheim initiiert und vom DIW weitergefithrt wird. Es liegen
erste empirische Analysen des individuellen Erwerbsverhaltens anhand
dieser Daten vor (vgl. Hujer / Schnabel 1990). Es sollen hier einige methodi-
sche Probleme kurz erldutert werden, da die Analyse von Paneldaten vor-
aussichtlich auch in Deutschland in den nichsten Jahren wesentlich an
Bedeutung gewinnen wird. Wir kénnen uns aber auf das Wesentliche
beschrinken, da es insbesondere mit den Arbeiten von Hsiao 1986 und Mad-
dala 1987 gute Darstellungen der Probleme gibt.

Das einfachste Tobitmodell fiir Paneldaten hat die Form (31)

(31)
Yie = B'@i+ o+ uye fir i=1,..,N; t=1,...,T
und Y3 = Y fiir y;>0
=0 fiir yi:=0.

Es treten zusitzlich die GroéBen «; auf, um haushaltsspezifische Unter-
schiede zu beriicksichtigen, die iiber die Zeit konstant sind und nicht expli-
zit beobachtet wurden, d.h. nicht in x;; enthalten sind. Es ist die Schéitzung
dieser «;, die den wesentlichen Unterschied zum Tobitmodell flir Quer-
schnittsdaten ausmacht. Dabei werden zwei Grundmodelle unterschieden,

1. das Modell fester Effekte (konstanter a;) und
2. das Modell zufilliger Effekte ;.

Beide Modelle sollen zunichst kurz unter Vernachlidssigung der Zensierung
(d.h. fiir y; = y1; fiir 0 <y}, < 0) dargestellt werden.

ZWS 111 (1991) 3 25



386 Gerd Hansen

Wir fassen die T Beobachtungen eines jeden Haushalts zu Vektoren y;, u;
und Matrixen X; zusammen. Das Modell lautet dann

(32) Yy = X5ﬁ+ ea;+ u;, i= 1,2,...,N,

wobeli e ein (1 x T)-Einheitsvektor ist.

Fiir die StérgroBen u; treffen wir die klassischen Annahmen

E(u;) = 0;  E(wwu}) = 0°Iy; E(wu}) =0  fir i#j.

5.1. Das Modell fester Effekte

In diesem Fall werden die «; als konstante Parameter betrachtet und mit
Hilfe von 0,1-Variablen fiir jeden einzelnen Haushalt mitgeschatzt.

Die KQ-Schitzung dieses Systems von N-Gleichungen mit tber die
Gleichungen konstanten Parametern f erhilt man durch zweistufige Mini-
mierung von

N N
S = Z uiu; = 2 (yi—-Xif-ea) (yi- X:f-ea)

i= i=1

-

zundichst beziiglich o; und dann nach Substitution von @; in S beziiglich f.
Die Losungen sind

& =§:-FF mit Gi= 2 yT; Fi= 2 x/T
4 t

| 5 (ea)(sema) T2 £ (sen) (n)

Die 0,1-Variablen bewirken bei der Schétzung von § nur eine Korrektur
der Daten um den personenbezogenen Mittelwert. Die Schatzung von f ist
eine KQ-Schitzung von

71 X} 31 N =
. =1 B+ mityi=y; - i, Xi=X: - Xi.
gN XN Uy

Man bezeichnet diesen Schétzer als ,jinternen“ Schdtzer, da er nur die
Abweichungen vom personenbezogenen Mittel benutzt. Er ist identisch mit
einer KQ-Schitzung der transformierten Gleichung (Hsiao 1986)

(33)

-
]
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1
(34) Qy: = QX:f+Qea;+ Qu; mit Q=Q'Q=Ir-—ee’,
. N -1 N
dh. B = [ 2 X;QXI] > X Qui.
i=1 i=1

5.2. Das Modell zufilliger Effekte (Varianz-Komponenten-Modell)
Im Modell zufédlliger Effekte betrachtet man a; als Zufallsvariable mit
E(a;) =0; E(d}) =02 E(aa) =0 firi#j; E(aug) = 0.
Das Modell lautet dann

(35) yi = Xif+v;  mito; = ea; + uyy

E(v;v}) = Q = o*Ip+ olee’ und

1
Q= — [IT - @aee'}; e, = oﬁ/(02+'1"o,2]).
o

Eine Aitken-Schétzung gibt formal eine dhnliche Lésung wie zuvor mit
©, an Stelle von 1/T. Durch die Zerlegung

1 (2]
Q! = }[Q+ ?ee‘il mit © = 0/(02+T0c2¢)

14Bt sich der Aitken-Schitzer f, wie folgt darstellen:
. N e _ _ -1 N @ _
36) Pa = [ 21 (XE'QX# ?X{Xs)] [ Zl (Xl'Qyw - ,'yi].

Der Aitken-Schétzer ist also ein gemischter Schdtzer des ,internen“
Schitzers fiir das Modell fester Effekte und des ,,externen* Schétzers, der
eine KQ-Schitzung des Modells

Y= Xip+ i

ist. Flir T — o« (© = 0) liefern beide Modelle identische Ergebnisse.

Neuere Vorschldge laufen darauf hinaus, das Modell zufilliger Effekte um
einen Satz nur liber die Individuen variierender Variablen Z; zu erweitern:

Y = XiB+Zia+ a;+ ty.
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Dieses Modell wird dann mit Hilfe von Instrumentvariablen geschétzt.
Dabei wird das Modell zundchst wieder in ein Modell mit skalarer Kova-
rianzmatrix transformiert:

@37 QViy = VX B+ Q7 Ziy+ @V (i + ).

Die Variablen-Matrizen X; = (X,;, Xy;) und Z,; = (Z,;, Z,;) werden so parti-
tioniert, dafl X,; und Z,; nicht mit a; korrelieren. Hausman / Taylor 1981
schétzen Gleichung (37) mit den Instrumentvariablen

A = (Q, X1, Zy).
Amemiya / MaCurdy 1986 verwenden demgegeniiber als Instrumente

A* = (Q,X1:,Z,;)  wobei Xi; eine Matrix mit T Zeilen

[X1,i1, X14i2,00 -, X1,0r] st

Breusch / Mizon / Schmidt 1989 schlagen hingegen als Instrumente
A** = (QX;,ee' X1;,(QX)*,Z,;) vor.

Sie zeigen, daBl der letzte Schitzer asymptotisch eine groBere Effizienz
besitzt.

Es ist also die bei Paneldaten meist geringe Anzahl der Beobachtungspe-
rioden (T), die das Modell zufilliger Effekte attraktiv macht. Im Modell
fixer Effekte sind die Parameter o; nicht konsistent schitzbar, da mit N — <
die Zahl dieser Parameter gegen unendlich geht. Das Modell zufélliger
Effekte erlaubt es, die Zahl der Parameter des Modells iiber die strengen
Verteilungsannahmen fiir a; drastisch zu reduzieren. Dies kdnnte im Modell
fester Effekte auch durch Annahme kohortenspezifischer a; geschehen.

Eine alternative Interpretation betrachtet das Modell fixer Effekte als
Inferenz nur fiir die gegebene Stichprobe, wihrend erst durch die Vertei-
lungsannahme iiber a; eine Inferenz beziiglich der Grundgesamtheit ermog-
licht wird. Dies ist bei der einfachen Verteilungsannahme zumindest blau-
dugig, wenn man bedenkt, dal Paneldaten meist aus mehrstufigen, mehr-
fach geschichteten Stiickproben gewonnen werden. Mehr als eine verein-
fachte Beschreibung des vorliegenden Panels kann man bei dieser Art der
Analyse wohl ohnehin nicht erwarten.
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5.3. Schiitzung des Tobitmodells mit fixen Effekten

Die zu maximierende logarithmierte Likelihoodfunktion des Tobitmo-
dells mit festen Effekten lautet

(38) nL =23 (l—d.,)lntp(_—ai;&)

o

1 1 2
* Z 2 dit[— —Ino?- 2 (yn'ae_ﬁ'l'u) :|
it 2 20

1 fiiry:; >0
mitdit - p i
0 firy;, =0

Heckmann / MaCurdy 1980 maximieren diese Likelihoodfunktion analog
zum obigen Regressionsmodell mit fixen Effekten in zwei Schritten mittels
des Newton-Raphson-Verfahren (vgl. Judge u.a. 1985, 955), ndmlich

1. beziiglich «; (bei gegebenen Anfangswerten fiir S und o)
2. beziiglich fund o® bei gegebenen &; des ersten Schrittes.
Dabei miissen die Haushalte, fiir die d;, = 0 (alle ¢) gilt, aus der Stichprobe

eliminiert werden, da ¢; fiir diese Haushalte nicht existiert. Borsch-Supan
1990 hat diesen Ansatz u.a. zur Analyse der Wohnungswahl verwendet.

5.4. Schatzung des Tobitmodells mit zufilligen Effekten

Heckmann / MaCurdy 1980 argumentieren, daB das Modell mit zufélligen
Effekten zwar fiir eine Probitanalyse nicht aber fiir eine Tobitanalyse geeig-
net sei, da die Variablen a; mit den erkldarenden Variablen x; korrelieren.
Chamberlain 1985 und Jacubson 1988 verwenden ein Modell, das eine solche

Abhingigkeit der a; von X; mit a; = > ¢,z unterstellt.

g=1

T
(39) Yie = P+ 2 Cyti + vy mit E(vyvi) = 0
s=1

T
bzw. y; = 2 Tz +vs
s=1

mit den Restriktionen

- {c, flir t+#s; s,t=1,...,T
== c.+p fir t=s '

Chamberlain 1985 schétzt zunidchst die unrestringierte reduzierte Form
durch gleichungsweise ML-Schitzung und oktroyiert die Restriktionen auf
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I1;; mittels einer ,,minimum-distance*“-Schéatzung (Malinvand 1970) in einem
zweiten Schritt. Fir 6= (8', ¢1,...,cr) mit den Restriktionen I1 = f(6) mini-
miert man im 2. Schritt

[T~ £(8)) @7 (11~ (&)]
beziiglich 6. Dies lauft auf ein iteratives Verfahren gemiB
(40) SN = §W 4 A[F Q8 R TIF Q(8M)

mit F = 3f/34" hinaus.

Jacubson 1988 hat diesen Ansatz fiir die Schitzung eines individuellen
Lebenszyklus-Arbeitsangebotsmodells verwendet.

Hugjer / Schnabel 1990 haben u.a. diesen Ansatz verwendet, um anhand
des soziookonomischen Panels ein entsprechendes Tobit-Modell fiir das
individuelle Arbeitsangebotsverhalten in der Bundesrepublik zu schétzen.

5.5. Dynamische Analysen anhand von Paneldaten

Paneldaten sind Zeitreihen von Querschnitten. Die beobachteten Zu-
stande der vorhergehenden Perioden sind daher ein wesentlicher Erkli-
rungsfaktor fiir den heutigen Zustand, d.h. der latente Modellteil sollte die
folgende Form haben:

Yir = BoYire-1+ B T + i + Uy

Die Probleme einer Schétzung dieses Modells sprengen den vorliegenden
Rahmen. Der interessierte Leser sei insbesondere auf die Arbeiten von
Anderson / Hsiao 1982 sowie von Bhargava / Sargan 1983 verwiesen. Hsiao
1986 behandelt diesen Fall in Form einer Lagverteilung der x;;.

Ein alternatives Instrument der dynamischen Analyse ist die Modellie-
rung der Dauer bestimmter Ereignisse (T) wie z. B. der Erwerbslosigkeit mit
Hilfe eines Hazardratenmodells. Die Hazardrate A'(t) ist der Grenzwert der
Wahrscheinlichkeit dafiir, daB die i-te Person im Zeitintervall {¢, t + At}
den Zustand (z.B. der Erwerbslosigkeit) verldBt, bezogen auf das infinitesi-
male Zeitintervall At:

) 1
(41) Al(t) = lim —-P(tST<t+At|T2t),
At—0

wobei T'(T = 0) die Dauer des Ereignisses ist und F(t) = P(T < t) bzw. f(t)
die zugehorige Verteilungs- bzw. Dichtefunktion bezeichnet.
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Das bekannteste Beispiel ist zweifellos die Zeitspanne bis zum néchsten
Ereignis, wenn in jedem infinitesimalen Zeitintervall At die Wahrschein-
lichkeit eines Ereignisses (x = 0 oder 1) einem Poissonprozel mit

Ate™?

x!

flx) =

folgt. Die Dauer bis zum néachsten Ereignis ist dann dadurch gekennzeich-
net, daBl in (¢ — 1) Zeitrdumen der Linge At keine Zustandsidnderung (Ereig-
niswechsel) auftritt (x = 0) aber im t-ten Zeitraum ein Zustandswechsel auf-
tritt. Diese Wahrscheinlichkeitsdichte f(t) ist wegen der Unabhéngigkeit
der Ereignisse im Poissonprozel} die folgende Exponentialverteilung:

t=1 Aoe—i l‘e“‘ .
. =A-e” M mit A =c¢-At und t>0.

(42) o) = [ [1 T

i=1 0!

Der Exponentialverteilung liegt also eine konstante Hazardrate A
zugrunde. Die Uberlebensfunktion (bzw. 1-Verteilungsfunktion) der
Exponentialverteilung ist

S(t) = P(T>t) = 1-F(t) = e ™.

Damit gilt auch f(t) = AS(t) bzw. A= f(£)/(1 — F(t)).

Die Annahme einer konstanten Hazardrate ist flir empirische Analysen z.B.
der Dauer der Arbeitslosigkeit zu restriktiv. Eine einfache Verallgemeine-
rung ist die Annahme

At) = f(£)/(1 - F(t)) = Aat™?
bzw. die Annahme einer Weibull-Verteilung (Lancaster 1979) mit
(43) f&) = Aat®le ML F(t) = 1 -e M

Eine hohere Flexibilitdt erhédlt man durch die Annahme einer von anderen
beobachteten Merkmalen x; des Individuums i abhidngigen Hazardrate
gemal

(44) Alt]a:) = A(t)-exp(B'x;) mit A(t) = at*!?

wie bei Lancaster 1979, Heckmann / Borjas 1980 oder Flinn / Heckmann
1982. Fiir die Analyse einer liber die Zeit variierenden Harzardrate ist die
folgende Beziehung wichtig, die sich aus der Integration der Hazardrate und
Einsetzen von A(t) = f(¢t)/(1 — F(t)) ergibt:
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S(t) = exp (— jl(z) dz) bzw.

S;(ti|x;) = exp (— exp (B'x;) fl(z)dz).

P(T>1)

It

P(T;>t;)

Es gilt dann
(45) filt) = Ai(gyete.

Beobachtungen von Ereignissen sind nun dadurch gekennzeichnet, daf
der Anfang bzw. das Ende eines Ereignisses (z.B. der Erwerbslosigkeit) fiir
einzelne Individuen nicht beobachtet sind. Man spricht dann von links-
bzw. rechtszensierten Daten. Nehmen wir zur Vereinfachung an, daBl die
Daten nur rechtszensiert sind. Diese Zensierung mufl dann bei der Schit-
zung des Modells beriicksichtigt werden, um verzerrte Schitzungen zu ver-
meiden. Dies geschieht iiber die entsprechende Likelihoodfunktion, die als
Produkt der Likelihoodfunktion der = nicht zensierten Individuen und der
N - n zensierten Individuen geschrieben wird (vgl. Amemiya 1985).

fi(tx'h?i)' ﬁ Si(tilxt)

i=n+1

[]
‘:3

n
—-

(46) L

N

At | ) H Si{ti|-’3¢)

i=1

L[
‘:!:

]
-

N

= ﬁ A(t;) exp(B'xi) H [—exp(,ﬁ’x,-)fl(z)dz]

=], =

s f[l exp (B'x:) A exp[ ; p (B x:) jl(z)dz:l

Eine Maximierung dieser Likelihoodfunktion kann nicht nur beziglich der
Parameter f erfolgen sondern mufl auch beziiglich der Funktion A(t;) erfol-
gen. Cox 1975 hat zur Vereinfachung die Maximierung eines nur von f
abhingigen Teils der Likelihoodfunktion (L) vorgeschlagen.

n

(47) L, = ]I [exp (Bxi)! 2 exp (ﬁ’xz)]
i=1 heR(t:)

Der Nenner dieses Ausdrucks normiert die ,partielle” Likelihoodfunktion

auf alle diejenigen Individuen, die zwar nicht zensiert sind, deren Ausgangs-

zustand aber unmittelbar vor ¢; noch nicht beendet ist. Man kann zeigen,

daf} dieser Cox-Schétzer nicht die volle Effizienz besitzt (Amemiya 1985).
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Anwendungen dieses Ansatzes fiir die Bundesrepublik finden sich u.a. in
Blossfeld / Hamerle / Mayer 1989 fiir das Berufswechselverhalten von Mén-
nern, in Hujer / Schneider 1988 und Méller 1990 sowie Galler u.a. 1990 iiber
die Dauer der Arbeitslosigkeit und in Wagner 1989 iiber die rdumliche
Mobilitdt von Individuen. Dabei verwendet Méller Daten der Bundesanstalt
fiir Arbeit iiber die Dauer der Arbeitslosigkeit.

6. Zusammenfassung

Der vorliegende Beitrag sollte auf ausgewihlten Gebieten der Okonome-
trie einen Uberblick iiber neuere Entwicklungen vermitteln. Die Fiille der
Publikationen erlaubt es einem Einzelnen kaum, alle Forschungsgebiete der
Okonometrie zu verfolgen. Es wurde daher versucht, eine reine Aufzihlung
der neueren Literatur zu vermeiden und die ausgewidhlten Gebiete soweit
darzustellen, daB der Leser einen Einstieg in das Studium der zitierten theo-
retischen wie auch empirischen Arbeiten findet. Dabei wurden Gebiete aus-
gewihlt, die in Nachschlagewerken wie in Judge et al. 1985 nach meiner
Einschédtzung zu kurz kommen. AuBerdem wurde Wert darauf gelegt, die
neuen Methoden gegentiber den geldufigen Methoden abzugrenzen.
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