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Panelmodellek az alkalmazott mikrookonémiaban

A kozgazdasdgtanban ritkdn fordul eld, hogy a médszertani kutatasok élvonaldt
képviselS, nem teljesen letisztult, és ezért csupan sziik korben elterjedt elemzési
médszereket kozvetlenill a napi gyakorlat kérdéseinek elemzésére alkalmazzanak.
A modszerek kifejlesztésétél tSbbnyire hosszii 1t vezet amig azokat hasznos, s6t
nélkiilézhetetlen eszkozként hasznaljdk a gazdasigi gyakorlat problémdival rutin-
szeriien foglalkozék is. A paneladat-elemzési médszerek és modellek a ritka kivételek
k6zé tartoznak. E mddszerek alkalmazdsianak kivételesen gyors elterjedését két
tényez6 indokolja. Egyrészt gyakorlati dontések megalapozdsahoz csak statisztikailag
stabil, megbizhaté becslések jelentenek segitséget. Ehhez pedig sok adatra, sok
megfigyelésre van sziikség, méghozzd olyan megfigyelésekre, melyek jelzik a gaz-
dasagi Osszefiiggéseknek a dontés szempontjabdl relevins torvényszeriiségeit. A
pusztan idésorokra tdmaszkods elemzések hatékonysagdt jelentésen korlatozza az a
koriilmény, hogy szinte kivétel nélkiil tdlzottan rovid iddsorokra vagyunk kénytelenek
tamaszkodni, ha példdul ki akarjuk zarni a strukturalis torések okozta veszélyeket.
A gazdasagpolitika legtobb valésigos kérdése esetén a relevans idShorizont rendkiviil
rovid. A beavatkozas megvéltoztatja az érintettek viselkedését. Az alkalmazkodas
sorédn tanulnak, reakcidik valtoznak. Nagy aggregdtumokra vonatkoztatott hosszi
id6sorokkal nem sokra megylink. Rdadédsul, a makro statisztikak Gsszeallitdsanak
idSigénye szinte kizarja, hogy a gyakorlati modellezés siirget kérdéseire a hagyo-
ményos Skonometriai megkozelitésekkel keressik a valaszokat. Egyedi felmérések,
avagy rendszeres adatszolgiltatisok (pl. mérlegbeszamoldk) révén konnyebben és
nagy tomegben elérhet8k a mikro egységekre vonatkozd keresztmetszeti adatok. Ezen
keresztmetszeti adatok néhany éves egyiittese képezheti a paneladatbazisok alap-
jait, amelyekre — a hagyomdinyos keresztmetszeti adatoktdl eltéréen — dinamikus
osszefliggéseket is lehet szdmszertisiteni.

" s

A panelelemzési mddszerek irdnti igényt az is erdsiti, hogy a szamitégépes
adatfeldolgozds a gazdasagiranyitds és elemzés minden teriiletén utat tor. Ennek
kozvetlen kovetkezményeként nagy tdmegben jottek létre mikro egységekre vonatkozé
keresztmetszeti adatrendszerek. Eddig hianyosak voltak viszont az informdcié feldol-
gozasdhoz sziikséges moédszertani ismeretek.

Szerencsésen taldlkozott tehat az elméleti ijdonsagot igéré tudomanyos kihivas
és a gyakorlati feladatok megolddsat kdzvetleniil hasznosité médszertan irdnti igény.
Ennek koszonhetéen rohamléptekkel fejlédott az iddsorok és keresztmetszeti adatok
egyiittes felhasznaldsdnak Skonometriai technikdja és az ezt formalizalé panelmodellek
egyre elterjedtebb eszkozei lettek a kozgazdasigi elemzésnek.

Az elsé panelmodellekkel foglalkozé publikaciék a hatvanas évek elején lattak
napviligot, de az igazi 4tt6rést, ami a kutatds nagyméreti fellendiilésével jart, Pietro
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BALESTRA és Mark NERLOVE 1ittorS cikke (1966) jelentette.! Azéta — bar mind
kozgazdasagi, mind mddszertani szempontbdl sok még a nyitott, megoldatlan kérdés
— a panelmodellekre épiilS elemzéseknek, vizsgilatoknak se szeri se szama. Magyarul
MATYAS Laszld cikkei, irdsai nydjthatnak kells tajékoztatdst a f&bb modellekrdl,
médszerekrdl.?

Az utébbi évtizedek mddszertani fejlddését az a kérdés jellemeste, hogy a
nagytomegii adatbazisokban egyszerre meglevd heterogenitdst és homogenitdst ho-
gyan lehet formalizalni olyan modellekké, amelyek identifikdlhatldk és szdmszerdsithe-
t6k. Az alkalmazdsok legfontosabb t6rekvése az volt, hogy olyan modellspecifikdciékat
sikeriiljon el8dllitani, melyek megfelelnek a korszeril kozgazdasigi elméletek tdmasz-
totta kovetelményeknek, ugyanakkor nem 3llitjdk lehetetlen helyzet el€ a statisztiku-
sokat, akik szembesiteni probaljak e modelleket az adatok valésigival. Ennek a
kettés kovetelménynek megfelelden az alkalmazdk és az elméleti dkonometrikusok
hosszi egyiittmiikddésének eredményeként olyan modelleket és eljarasokat sikeriilt
kifejleszteni, melyek messze tiilmutatnak a hagyomdnyos médszereken és megkézeli-
téseken.

A jelen vdlogatds célja az, hogy bepillantdst nytjtson e rohamléptekkel fejléds
terilletre, ismertetve bemutassa a legfontosabb miihelyek egy-egy relevans tanul-
manyat. A vonatkozé nemzetkozi irodalom aranyainak megfeleléen, az ismertetett
munksk egy része kifejezetten mddszertani jellegli, mig masik része a lehetséges al-
kalmazdsokra mutat példat.

A mddszertani irdsok erbsen technikai jellegliek. Ez altalinos jellemzéje az
okonometria-elmélet mai allapotdnak, hiszen ez a jél ismert alapmddszerek csiszo-
lasdnak, finomitdsinak az idSszaka. Ennek megfeleléen a mddszertani irdsok csak
azok szdmara ,emészthet8k” és nydjtanak tobbletismereteket, akik kelléen Jjaratosak
az Okonometria-elméletben és a panelmodellekre vonatkozé alapveté allitisok, méd-
szerek, megkozelitések vildgdban.

Tom WANSBEEK cikke (a MATYAS Liszl6 Szigma (1986) irdsban magyarul
is 4ttekintett) alap panelmodellek viselkedését tdrgyalja abban az esetben, mikor a
modell rezidudlis véltozéi autokorreldltak. Az irds azokat az atalakitasokat, transz-
formacickat mutatja be, melyekkel a hagyomanyos technikékra alapozva az autokor-
relacié problémadja kezelhetdvé valik.

Cheng HSIAO és Grant TAYLOR cikke azokat az Skonometridban igen fontos
modelleket targyalja, melynek valtozdéi mérési hibat tartalmaznak. A cikk er8sen
matematizdlt eszkdzSkkel bemutatja, hogy a paneladatbdzisokban meglévé tobbletin-

! BALESTRA, P. — NERLOVE, M.: Pooling Time Series and Cross Section Data in
the Estimation of Dynamic model. Econometrica, 1966 No. 3.

2 MATYAS L.: Idsorok és keresztmetszeti adatok egyittes felhasznilisa az Gkonomet-
riai vizsgalatokban. Agrdrgazdasdgi Kutatd Intézet, 1985. 6. sz., MATYAS L.: A
panelmodellek becslése. Szigma, 1986. 4. sz., MATYAS L.: Dinamikus panelmodellek
becslése. Szigma, 1987/88. 2-3. sz., MATYAS L.: Szimultin panelmodellek becslése.
Szigma, 1987/88. 2-3. sz.
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formacié a modellek identifikdcidja és becslése soran feleslegessé teszi a hagyomanyos
okonometriai modelleknél ilyenkor elengedhetetlen pétlSlagos hipotéziseket, megszo-
ritdsokat.

Patrick SEVESTRE és Alain TROGNON valamint Frangois FAURE és Patrick
SEVESTRE cikke a dinamikus panelmodellekre vonatkozé ugyanazon kutatisnak
két kiilonbozé aspektusat targyalja. Ez elkeriilhetetlenné tesz bizonyos atfedéseket,
aminek a kikiiszobolése az érthetdség rovdsira ment volna. A dinamikus panel-
modellek alapprobléméja (ldsd err8l magyarul MATYAS Laszlé Szigma (1987/88)
irdsat), hogy a szokdsos panelmodell esztimétorok torzitottak. Az irasok célja
egyrészt olyan kétfokozati (instrumentalis) becslési mddszerek bemutatdsa, melyek
torzitottak ugyan, de konzisztensek, mdsrészt annak Monte Carlo mddszerekkel
torténd vizsgilata, hogy ezen becslési eljarasok adott konkrét paraméterek és
mintaelemszadmok esetében milyen sebességgel konvergalnak.

Az alkalmazasokat tartalmazé irdsok indittatdsa kettds. Egyrészt bemutatjak
hogyan lehetséges egy adott meglév6 paneladatbdzison értelmes és informativ mo-
dellek specifikaldsa valamint szamszeriisitése (ilyen a Dennis AIGNER — Khalifa
GHALI cikk), mésrészt arra mutatnak példat, hogy egy kozgazdasagi probléma hogyan
»taldlja meg” adatbdzisat (ilyen Badi BALTAGI — James GRIFFIN cikke).

E vélogatas elkészitésében két — a panelmodellek kutatdsival foglalkozd szer-
vezet — volt segitségiinkre. Az ERUDITE, mely a vilag kulonbozé laboratériuma-
iban folyé ezirdnyi munkdkat segiti, koordinilja, valamint a PANDA, ami Magyar-
orszagon igyekszik hasonlé szerepet betdlteni.? Ehhez gazdag szamitdgépes prog-
ramkonyvtarakkal és irodalomgytjteményekkel dllnak az érdeklédSk rendelkezésére.
Tovabb4 szeretnénk koszonetet mondani Dénes Ibolydnak és Dénes Ferencnek e kotet
elkészitéséhez nyujtott segitségikért.

Reméljiik, hogy a jelen kotet elémozditja a panelmodellek hazai elterjedését és
hozzajarul a téméahoz tartozd kutatisok fejlddéséhez.

3 Az ERUDITE kutatécsoport (Equipe de Recherches sur I’Utilisation des Données In-
dividuelles Temporelles en Economie) az Université de Paris Val de Marne, 2 PANDA
(Panel Data Research Group) kutatécsoport pedig a Budapesti Kézgazdasdgtudoményi
Egyetem gesztoraldsdval miikodik.
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Paneladatok transzformadcidja a rezidudlis valtozdk
autokorrelicifja esetén*

A véletlen egyedhatdsokat tartalmazé paneladatokon végzett regresszids elemzés
soran, a véletlen egyedhatdsok a rezidualis véltozdk kozotti idébeli (szeridlis) kor-
relacié forrasai lehetnek. A korreldci6 masik forrasa az autokorrelacié lehet. A cikk
a vonatkozé madtrix struktirdk sajitossagait és egy novekedési gorbe hatdsira vald
kiterjesztést targyalja. Azt az esetet is elemzi, amikor a hatdsok nem véletlenek,
hanem rogzitettek, vagyis a modell dllandé hatasa.

1. Bevezetés

A paneladatokra alkalmazott szokasos regressziés modellbdl indulunk ki:
y=Xf+Za+u, (1.1)

ahol y (T'N x 1) a fligg8 véltozé N egyedre és T szdmi idépontra vonatkozé meg-
figyelései, X egy (T'N X k) méretii métrix, amely k fiiggetlen valtozé megfigyeléseit
tartalmazza, u a rezidualis valtozdk (T'N x 1) méretii, zérus virhaté értéki és o Iy
variancidji vektora, és Za az egyedhatdsokat jeloli: Z = 170 ® In, ahol i egy T-elemii
egyesekbdl all6 vektor, a = (ay,...,an), pedig az egyedhatdsok N elemii vektora.
Egyeldre tekintsiik az egyedhatésokat véletlenszerfinek, zérus varhaté értékkel és o2 Iy
kovarianciamdtrix-szal. Ekkor az u + Z« Gsszetett hibatagnak zérus varhaté értéke

s

€8
Q=S Iy=(cilr +0iJr)® In, (1.2)

kovarianciamdtrixa van, ahol Jr egy T x T méretli csupa egyesekbél allé matrix.
Az (1.2) modell szamitastechnikailag hatékony becsléséhez egy a E~1-el vagy r-iel
aranyos matrix képlete sziikséges. Ilyen képleteket kdnnyen nyerhetiink:

1 1 X /
Q= o (IT = -T-(l - 1)szT) (1.3)
b= (- La oAby
Q3= . (IT T(l A )thT) ) (1.4)
ahol
A= (02 +To?)/o2. (1.5)

* Tom WANSBEEK: , Transformations for Panel Data when the Disturbances are Auto-
correlated”. (Forditotta: REVESZ Tamds)
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Az utébbi eredmény kiilondsen érdekes, mivel ebbdl az kovetkezik, hogy a mo-
dellnek yip, helyett
ten = (1= A" H)y., (1.6)
valtozéra vald transzformacidja (a pont a megfeleld indexre vonatkozé dtlagot jelol)
és az X-ekre vonatkoz6 hasonld transzformacié a modellt dgy alakitja 4t, hogy a
kozonséges legkisebb négyzetek mddszere (OLS) alkalmazhatdva valik. Ez a transzfor-
macié megtaldlhatd példdul HAUSMAN (1978) cikkében és egy dltaldnosabb formdban
FULLER és BATTESE (1974) irdsdban.

Az egyedhatdsok jelenléte a reziduélis valtozdk kozott iddbeli (szeriélis) sszefiig-
gést (korrelacidt) okoz. Ez az Gsszefiiggés mindig azonos, tekintet nélkiil arra, hogy a
megfigyelések id6ben mennyire vannak tavol egymastdl. Eléfordulhat azonban, hogy
ezenkiviil mds idSbeli 6sszefliggés is fenndll a , klasszikus” autokorrelacié miatt. Ebben
az esetben az (1.6) transzformacié mar nem megfelels. Az AR(1) tipusi autokorreldcié
esetén szlikséges dtalakitdst a 2. pontban ismertetjiik. A 3. pont tovibb altaldnositja
a modellt, és egy novekedési gorbe komponenst is hozzavesz. A 4. pont azt az esetet
vizsgalja, amikor az egyedhatdsok nem véletlenszeriiek, hanem rogzitettek.

2. Autokorreldcié

Ha az uy,, rezidudlis véltozék kozott autokorreldcié van (1d. LILLARD és
WILLIS, 1978), akkor a kdvetkez8képpen jarunk el. Tekintsiik egyedenként azonosan
p paramétertinek a feltételezett elsérendli autokorreldciét. Ezutan djradefinidljuk Q
és ¥ matrixokat:

Q=@ Iy = (c2Wr +02J7) ® In, (2.1)
ahol Wr a T - renddi AR (1) korrelaciés mdtrix:
1 p ... pT?
P 1 s
Wr = ; y 3 : (2.2)
)‘J'T-1 1
Ennek inverze:
1 —p 0
_ 1 [=p 1457
wpl= 2.3
T 1-p? Y pi —p (2.3)
0 —p 1

A GLS (ltaldnositott legkisebb négyzetek mddszere) becsléshez célszerii Q1-re
— vagy ezzel egyenértékiien S~ 1-re — felirni a kovetkezd Osszefliggést:

2
Ta

vl g2l w=l_
Y 4 o + agz’TWJT'w

-1, =1\ _
Wy ipp Wi }._

N - F
=02 {WT 1_ N +°0¢7_2 'uT'Ur'T} i (2.4)
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ahol 6 és vy értékeit az aldbbi médon definidljuk:

_ 1
vr = Wy'ter = 1-p2 (1=p(1=p)...,(1=p)1-p) =
1
= m {(1 = pyr + pler + er)) (2.5)
és
- 1-p)T +2p
0= Wil = tdpup = (_l?l-p— (2.6)

Kiilonosen hasznos, ha egy mondjuk Rp-vel jeldlt olyan mdtrix 4ll rendelkezé-
siinkre, amire nézve Rr R}, ardnyos ¥~ !-gyel. Ekkor az R -vel transzformalt adatok
egy OLS-sel becsiilhetd modellnek felelnek meg. Egy ilyen matrix

1-p2 —p 0
Rr= b , 2.7)
e —p
0 1
amelyre fennall Rp Ry = (1 — p* )Wy, azaz

Ry'Rp' = l_lp, Wr. (2.8)

Kéa6bbi célokra megéllapitjuk, hogy

—1p— 1 . B 0
vp Ry 'Rylor = 1—_—’751'TWT ‘WrWily = 17 (2.9)

— p2 i
Most legyen ¢ egy valds szdm és tekintsiik a kdvetkezdket:

(Rr — ¢vrvr Ry ') (R — ¢R3lorvy) =
[’
=(1-pPH)wyt+ (¢21—_? —2¢)vrvp =

1 [/
= (l—pz){WT-l-f- 1_p2(¢2m—2¢)UT’UIT}. (210)
Ez akkor ardnyos £=! -gyel (Id. (2.4)), ha ¢ a

2
(28
¢29—2(1—p2)¢+(1—p2)2m =0 (2.11)

(i - 1)2 o (2.12)

1-p? =63+003

avagy a
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masodfoki egyenlet gySke, amibél

1— 02 2 3
6= 0” {u(m) } (2.13)

Mivel 02 = 0 esetén elvarjuk, hogy ¢ = 0 legyen (azaz tiszta autokorrelicié
egyedhatasok nélkiili esetben), ezért a ,,minusz” gyokst valasztjuk. Az y figgs vdltozd
OLS modellre valé transzformacisja valamely egyednél (n) ekkor a kovetkezd

¥n = (R"I‘ - ¢R’;‘lvTUIT)ym (2'14)

alak lesz (1d. (1.6)), és ez az X -ekre is hasonléan adédik. Az Rpy, rész a szokasos
Prais — Winsten transzformaci6 (1d. PRAIS és WINSTEN (1954)). A mdsodik részre
felirhato, hogy

- - 1
Rylvr =Rp'Wrly = 1- 02 Rpar =

= = {t-r @ - M -0} =

=ﬁlp{'T+ ((IT__”:—)%—I) el}. (2.15)

Igy az OLS-sel becsiilhets modellre torténd transzformécié az

B ¢

fin=(1-p)4n - == 57 Yn) (2.16)
illetve 3

Vtn = Ytn — PYi—1,n — m"'ﬂ/n (2.17)
alakot 6lti, ahol t = 2,...,T. Mivel (mint fent elmondtuk), ha 02 = 0, akkor ¢ = 0,
ez nyilvdnvaldan speciélis esetként tartalmazza a Prats — Winsten transzformaciot.

Ha nincs autokorrelacié, hanem csupan az egyedhatisok az idébeli korrelacié okai,
akkor 6 = T,vr = wr,¢ = (1 — A~%)/T (ahol A mint (1.5) -ben), s igy a transz-
formécié a véletlen hatisi modellek transzformdcidjdra egyszeriisodik. Az els6 meg-
figyelés (2.16) szerinti killon kezelése helyett az egyszeriiség kedvéért ezt el is hagy-
hatjuk. MAESHIRO (1979) véleménye szerint azonban az effajta egyszeriisitésnek
esetleg ardnytalanul nagy dra lehet.

3. Novekedési gorbe hatés

A modell egy érdekes kiterjesztését kapjuk, ha a rezidudlis véltozékhoz egy
,Novekedési gorbe” komponenst is hozzdadunk. Egy ilyen modellt vizsgalt LILLARD
és WEISS (1979):

Ein = Uin + Op +§n(t—t_) (31)
Utn = PUi—1,n + Tin, (3.2)
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ahol &, zérus varhaté értékii valdsziniiségi valtozs és esetleg oy, -nel korrelalt, de uqy, -
nel vagy nin-nel nem. A ¢ komponens azoknak a figyelmen kiviil hagyott véltozéknak
a hatdsait tiikrozik, amelyek az y figgd valtozd novekedését befolyssoljsk. Ezek a
valtozdk korreldlhatnak a figyelmen kiviil hagyott és az o komponensbe siiritett idé-
invaridns véltozokkal, amelyek a fiiggd valtozd szintjét befolyasoljik. Feltételezziik,
hogy u kélcséndsen korrelalatlan mind o-val mind é-vel. Ez az egyedek kovarian-
clamatrixdnak a

L=olWr+GHG (3.3)

forméban vald jradefinidldsshoz vezet, ahol G = (i, 7r), és 71 egy T elemii vektor,
amelynek t-edik eleme t — ¢, valamint H az a, és €, 2 x 2-es variancia-, kovarian-

ciamatrixa: )
— [ Uaf
e (7 o). (3.4)
af 3

Tekintsiik djra $~! mdtrixot és ennek négyzetgyckét. Erre fennall (1d. (2.4)),
hogy
Bl = oWy - Wi lG(G'Wr G + o2 H Y)Yl W), (3.5)
Eza kovetkezokeppen lathatd be. A Wr LG els6 oszlopa vr, amint azt (2.5)-ben mar
megmutattuk. A Wy 'rp mésodik oszlopara nézve pedig (2.3)-bdl

20-p" —p
- 20 —p

1-p

Wyl -
(T 1+P

Ip)rp = r (3.6)

1-—p? .

- 2  —p
—p 2p-p?

Ssszefiiggést kapjuk. Nyilvanvals, hogy annak a T-elemii vektornak, amit az utébbi

szorzat eredményez az elsd és utolsé elemét kivéve minden eleme zérus. Ezenfelill az is

lathatd, hogy e két elem ellenkezd elSjelii. Igy a (3.6) a kovetkezSkre egyszeriisithetd:

== )= (2 = D) (er — er) =
= {e- 05 -5 e - =

1
= m{(l—P)T+1+P}(€T —e1). (3.7)
Tehdt (3.6) alapjan W;lrr-re mar adédik egy kifejezés. Ami G’WTTIG elemeit illeti,
fenall, hogy

GWrlip =40 (3.8)

amint azt (2.6)-ban megadtuk, valamint

AWt = T+ g (- AT H LT -, @9
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ahol mhrp = T(T + 1)(T — 1)/12. Harmadszor: & Wy 'rr = 0. Ez a kdvetkez8kbél
lithaté. Amennyiben C jeloli azt a T' x T méretii matrixot, amelynek a mellékatléban
levd egyesek mellett csak zérus elemei vannak, akkor Cip = 17, Crr = —7p é8 CWp =
WTC l'gy

G Wrlrr = g CWyrlrr = W5 'Crr = —ipWylep = 0. (3-10)
Ezzel befejestik ! OsszetevSinek tirgyaldsit. Ami a n-tet illeti, (2.10)

4ltalanositasabdl indulhatunk ki. Ha Vp = WquG és © = G’WTTIG jeloléseket
hasznalunk (figyeljiik meg, hogy © diagonalis a (3.10) miatt), akkor

(1= )Wyt = Vr(©+0lH) V) =
= (Rr - Ve ®V4R; )Ry — Ry Vr®'Vp) =
1
=(1- YWl - Vp(d+ &)V + WVTQ(-)Q'VT’, (3.11)

amibd] kévetkezik, hogy o2 Wy ! négyzetgyoke Ry — R;IVT‘PVT’-, ahol & tetsz8leges
megoldasa a

P08 - (1-p) @+ @) +(1-p)2(O+oiH )1 =0 (3.12)

avagy a

1 —e-! L —~ 0! I_ -1 _ 2 pr—1y-1
(1_p2q> o )9(1—p2° 0 )_e ©+02H1) (3.13)

mésodfoki matrix-egyenletnek (2 x 2-es rendd). Ez a (2.11) Sltaldnositdsa, és
megoldasa:
&= (1-p*)O ' -0, (OHO +020) 3073}, (3.14)

Ezt analitikusan is ki lehet fejteni, hiszen az Gsszes szdbanforgd mdtrix 2 x 2-es
méretii. Az eredmény nyilvanvaléan nehezen lenne attekinthetd, ezért ennek felirasat
mell8zziik.

4. Allandé hatdsok

Térjiink vissza az (1.1) szerinti regressziés modellhez, és most tekintsiik a-t az
4llandd hatasok N-elemii vektordnak, mint példdul BHARGAVA et al. (1982) teszi
ezt. Koztudott, hogy az (1.1)-beli OLS egyenértékii a transzformélt modellbeli OLS-
sel, ahol a Za tag nem szerepel, ha minden egyedre az y és X megfigyelések helyett
ezek idSbeli dtlaguktdl vald eltéréseit szerepeltetjitk. Ekkor yin-bol y¢n — y.n lesz, és
hasonlé adédik X-re is. Autokorreldcid esetén a véltozdkat alkalmassé kell tenni erre
a transzformdciora is.
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Ha éltaldban véve u-nak Q2 variancisja van, és C olyan matrix, amelyre CC' =
Q~1, akkor a transzformalt modell

Cy=CXB+C'Za+C'u (4.1)
OLS-sel becsiilhetd modell. A C'Z-re merdleges projektor a
P=I-C'Z(Z'cC'z)-*z'C (4.2)

mdtrix, igy y-ra a PC'y, X-re pedig a PC'X a megfelel$ transzformacié. Ezt y-ra
kifejtve kapjuk, hogy

PCy=C'(I-2(2'CC'2)7'Z'CCy = C'(I - 2(2'Q7'2) 12’ )y, (4.3)

Az autokorrelalt modellre C = Rp Q Iy és Q-1 = Wy le Iy, eltekintve az irrelevans
szorzokonstansoktdl. Igy y,-re a transzformécié a kovetkezd:

N 1 _ 1
Yn = R’,I‘ (IT . ,—_IITLII‘WT 1) Yn = R,}v(IT el —11'1)51)’_!/". (4.4)
Wyl g
Tehat ]
Bin = (1= p)3 (1 = vpun) (45)

(1d.(2.16)), és (2.17) helyett t = 2,...,T-re azt kapjuk, hogy

= 1-
Yin = Yin = PYt—1,n — ] pv'Tyn- (4.6)

A p = 0 esetben ez az y,, — y,, alakra egyszeriisddik, ami a szokdsos »Csoporton
beliili” (within) transzformacid.

Ha vjra fontoléra vesszitk a novekedési hatdssal valé kib&vitést, yn-re akkor
kapjuk a megfeleld transzformaciét, ha (4.4)-ben Wyt helyére (Wr + a?/aﬁrp‘r}.)‘l
irunk, ami az alabbival egyezik meg:

2
-1 %

= Wy lrp Wil (4.7)

- ol + agr’quTlrr

Mivel rf}W,ITI‘rT = 0 (Id. (3.10)) ez esetben ugyanaz a transzformacié mint fentebb,
1d (4.4) — (4.6).

Az egyik ok amiért néha az allandé hatdsokat részesitik elényben a véletlen
hatasokkal szemben az, hogy el6fordulhat korrelacié a magyarazé valtozdk és az egyed-
hatdsok kozott. A fellépd torzitds elkeriilhetd a , within”-transzforméacié segitségével.
Ha a novekedési gérbe hatdst relevansnak tekintjiik, akkor ez szintén korrelalhat a
magyardzd valtozékkal, és ekkor a , ket6zott” dllands hatisok formuldja alkalmazhato,
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azaz nemcsak az an-ek, hanem a €,-ek is rogzitettnek tekintendSk. Ha nincs auto-
korreldcié akkor az (I — G(G'G) ™' G')y. az alkalmas transzformacié. Mivel 7hip = 0
ezért G'G diagonilis, és

Fin = Yo — Yu — (t = D7Ya/7p7r. (4.8)
Végul, ha ijra bevezetjuk az autokorreldciét, a transzformdci6 az alabbi lesz:
n = Rp(Ir — G(G'W;'G)™'G'Wit)y. (4.9)

Ennek az elemei pedig kozvetleniil adédnak a fenti képletbhdl.
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CHENG HSIAO — GRANT TAYLOR

Néhany megjegyzés a mérési hiba és az identifikacié
kérdéséhez panelmodellekben*

1. Bevezetés

A gazdasigi mennyiségeket sokszor hibaval mérjiikk. Tovabba, az alkalmazdskor
sok esetben nincs mért megfeleléje az elméleti véltozdknak. Az ezeket formalizald
hiba-a-véltozékban (errors-in-variables) modellekben a szokasos eljirasok egy adott
paraméter identifikdciéjahoz tobblet informdciét igényelnek, vagy kiegészité ada-
tok (ismételt mintavétel és/vagy instrumentilis valtozék), vagy tovibbi feltevések
formajdban. (pl. AIGNER et al. (1984)). A panelmodellek esetén azonban a hiba-
a-valtozokban modellek kiilonbozé tipusai identifikdlhatdk és becsiilhet8k kiilsé in-
formacié nélkiil is (pl. ASHENFELTER, DEATON és SOLON (1984), GRILICHES és
HAUSMAN, (1986)).

Vegyiik példaul a kovetkez8 egy egyenletes modellt:
.'/I't=al'+ﬂzl't+u“1 "=17->-rN t=1,...,T, (l)

ahol az egyedhatdsokat «; képviseli, ami lehet korreldlt z;-vel, vagy sem (lisd
MUNDLAK (1978)), de az u;; hibatagokrdl feltételezziik, hogy fiiggetlenek, azonos
eloszlasiiak és fiiggetlenek a; -t8l és z;-t8l.

Tegyiik fel, hogy z;; valddi értéke kozvetleniil nem figyelhetd meg. Megfigyelhetd
azonban z;; hibaval mért mértéke:
Zit = Tip + Eqy,y (2)
ahol ¢;; a mérési hiba. Feltételezziik tovabb4, hogy ¢, fiiggetlen z;, -t8l és fiiggetlen,
azonos eloszlasti minden 4 -re és t -re nulla varhaté értékkel és o? szdrassal.

Behelyettesitve zj; -t z,; helyére azt kapjuk, hogy:

Yit = ai + Pziy + i, (3)
ahol
Nit = i — Peig. (4)

Vildgos, hogy a (3)-ra a legkisebb négyzetek alkalmazdsa nem vezet konzisztens esz-
timatorhoz 2 és y;;, valamint az z; és y; korrelaltsdga miatt.

* Cheng HSIAO és Grant TAYLOR: ,Some Remarks on Measurement Errors and the
Identification of Panel Data Models”. (Forditoita: NEMENYI Judit)
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A panelmodellek egyik gyakran emlegetett kedvezd tulajdonsaga, hogy lehetd-
séget biztosit a nem megfigyelhetS egyedhatdsok kimutatdsara, amellett, hogy —
mint a hiba-a-véltozékban modellek — identifikdlhatdk és becsiilhettk kiilsd instru-
mentalis valtozdk felhasznildsa nélkiil. Példaul a differencia mddszerrel a speci-
fikaciébdl kisziirhetd a nem megfigyelhetd idévaridns hatds és csokkenthetd a becsiilt
paraméter hibéja.

Az id6beli elsb defferencidt véve a specifikdciobdl kikiiszobolhetd a;, és a
kovetkez5t kapjuk:

Yit — Yi—1 = B(zie — 20—+ [(uir — Beir) — (ui,e—1 — Peii-1)),
i=1,.. . Nt=2...,T )

Ha ¢;; nulla, akkor 3 legkisebb négyzetek becslése (OLS) konzisztens. Ha €;; nullatsl
kiildnb6z8, akkor az (5) legkisebb négyzetek becslése a kévetkezd értékhez konvergal:

o 202
EEI;ﬂd:ﬂ(l_\hx(z“—w>. N

A panelmodelleknél olyan adattranszformacidkra nyilik lehetSség, amelyekbél
kiilonbozd, a becsiilt paraméter torzitottsigdt csdkkentd, valtozdsok szarmaznak, s
igy felhaszndlhaték a mérési hibak feltdrdsira és a ,,val6di” paraméterek meghatdro-
zésira. Tehat, ha z;; szeridlisan korrelalt, vildgos, hogy z;:—2, vagy (zi¢—2 — %i,t-3)
felhasznalhatd (zi: — 2i,t—1) instrumentdlis valtozdjaként. S6t, mivel T feltehet&en
véges, a kapott IV (instrumentélis vdltozd) esztimdtor konzisztens, mikdzben N tart
a végtelenbe.

Konzisztens esztimatort eredményezd lehetséges megoldds, ha egy adott modell
kiilonbozé adattranszformacicknak kitett valtozdinak a torzitdsat hasonlitjuk Ossze
(GRILICHES és HAUSMAN (1986)). Példaul, ha kovariancia-transzformaciét alkal-
mazunk a meg nem figyelhetd egyedhatas kisziirésére, akkor

(yie — ) = B(zie — Z) + [(wis — W) — Bl — &), (M
ahol

1 & g 1 & 1 <
Vi = T@w:. 5= T,z___;z“’ = Tgum & = T;Env

A (7) legkisebb négyzetek becslése a kdvetkezd értékhez konvergal:

- T-1 o?
lim g, =
ﬁir:ﬂ Al T Var(zi; — z.)]

Ekkor a 3 és a 02 konzisztens esztimdtora (6) és (8) alapjan:

B = MPuw+ (1= M)Ba, (9)
&? — 3 —B)éd . Va.r(z.-; 2— Z-‘,t—l) : (10)
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ahol

T—1 Var(zi— zi.t—l)]—l : (11)

=|1-
M [ 2T  Var(zi — %)

Egy mdsik alternativa, NICKELL (1985) javaslatdra: konzisztens esztimatorhoz
juthatunk a within (csoporton beliili) kereten beliil maradva. Az &ltalinossig
megsértése nélkiil, feltéve, hogy 2, a 0. idSpontra létezik, Z; _; -et a kdvetkezdképpen
irjuk fel:

1 T-1
Zi-1= T ; Zit. (12)

Ekkor (;,s~1— 2;,~1) -et instrument3lis valtozéként hasznaljuk (7) -hez. Amennyiben
az eredményiil kapott becslést G, -val jeldljik, azt kapjuk, hogy:

E?;l(yn = Gl (zi1-1 — %)

plim B.,,;,, = plim

N—oo N—oo E:Y:l E?:l(zit = Zi)(zije—1 — % 1) B
-1 a?
== [1 Y Cov((zi -1 — % —1)(z1 — )] (13)

(13) és (8) felhasznaldsival meghatirozhaté 8 és f, konzisztens esztimdtora az
alabbiak szerint:

B2 = Mafu + (1 = X2)Buiv, (14)
ahol
+ TCov((zi,1-1 — Zi,—1)(#i1 — %)) = _
Var(z; — %)

Az = [1 (15)

Az eddigiekben bemutatott kiilonbdzd betslések mind azt a tulajdonsdgot
hasznéljék ki, hogy a mérési hibdk és a magyardzé valtozdk idébeli és egyedek sze-
rinti szerkezete eltéré. Az ilyen konzisztens becsléshez vezetd adattranszformécids
eljdrdsok azonban sokszor ad hoc jellegiiek és nem feltétleniil hatékonyak. Példaul
ezeknek a médszereknek a miikddéséhez szikséges, hogy a magyarazd valtozok sze-
ridlisan korreldltak legyenek. Amennyiben z;; szerialisan korreldlatlan, akkor (6) és

(8) ugyanahhoz a g [1 - ;zﬁsﬁz—“’]-hoz konvergil, és (14) nem korl4tos.

A cikkben megmutatjuk, hogy a likelihood megkézelités egységes keretet biz-
tosit a hiba-a-viltozékban tipusi feltételek identifikiciéjadhoz. Ezen tilmenden, a
likelihood megkozelités alkalmazdsaval kimutathaté, hogy az altalinos felfogdssal el-
lentétben a paneladatok felhasznaldsa lehetévé teszi a hiba-a-viltozékban modellek
identifikdcidjdt és becslését anélkiil, hogy kovetelmény lenne a magyardzé valtozdk
szerilis korrelaltsiga.
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2. Strukturélis hiba-a-viltozékban modellek

Legyen az S struktira az y véletlen valtozé, F(y) valdszinliségi eloszldsfigg-
vényének teljes valdszinliségi specifikiciéja. Modellnek nevezziik az Gsszes a priors
szobajohetd struktira J halmazdt. Az identifikacié a struktiirak elbirdlasabol all,
adott J modell és y megfigyelések mellett (pl. HSIAO (1983)). A legtobb alkalma-
zaskor y -rél feltételezik, hogy F(y|7°) ismert, feltételes valdszinliségi eloszldsfiigg-
vényli folyamat generélja, de az (m x 1) méretd 7° ismeretlen. Ezéltal a struktiira
megkiilonboztetés problémaja a paraméterpontok kézotti vlasztds problémajara re-
dukélédik. Ebben a vizsgilati keretben vegyiik a kovetkezdket:

1. definicié: Legyen Q) az R™ konvex, kompakt altere. Ekkor 7° € Q -ra nézve az
F(y|#°) struktiira identifikalt, ha nincs mds ' € Q, amire igaz, hogy F(y|7°) =
F(y|y') minden y-ra.

Az 1. definicid alapjan a struktiira lokalis identifikdcijdnak altaldnos feltétele,
melyet ROTEMBERG (1971) dolgozott ki, a kivetkezd:

1. iétel: Legyen 4° € Q az informaciés matrix egy reguldris pontja, azaz az
informdciés matrixnak konstans a rangja j-ra #° nyitott kérnyezetében. Ekkor
7° lokélisan identifikilhaté akkor és csak akkor, ha az informdciés matrix °-nal
nem szinguldris.

Az 1. tétel felhaszndldsdval szdrmaztathaték a panelmodellek identifikdlhatésa-
ganak a feltételei. Példdul, tegyiik fel, hogy y és x valodi értékének egyiittes eloszlisat
a ©%(p x 1) méretii vektor jellemzi. Tételezziik fel, hogy z nem megfigyelhets, de a
hibaval mért megfelelGje igen: .
Z=Z+4+¢ ( 16)
Jeldlje az § és a 7 egyiittes likelihoodjat f(il, Z;7°), ahol v° = _[9° 8 (p+s) x 1)
méretdi paramétervektor. Ilyenkor szokasos eljards az F(312:;0%) egyiittes likeli-
hood fiiggvényt atirni az f(§|%;6°,8°) feltételes likelihood és az f(Z;6°) margindlis
likelihood szorzatara. Ekkor a kdvetkezé adddik:

log £(§, ,6°,8°) = log f(§17;0°, 8°) + log f(%;8°) =

=log [ £(3158) (6l 8)az + log S5 8, ()
ahonnan a (6°,6°) inform4ciés métrixa az aldbbi formdban irhaté fel:
I=1I5;(6°,6%) + L, (5°). (18)
Elemi sor és oszlop miiveletekkel I, és I, sokszor kifejezhetd az aldbbi formaban:
A D
( o a) ' (19)

oOr Ot
o

(

Je (20)
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ahol A és D(p x p) és (s x s) méretii matrixok. Az A matrix rangja p, ha 6° iden-
tifikdlhaté és # megfigyelhets. Ebbé] kovetkezik, hogy a mérési hibdnak kitett mo-
dell akkor identifikdlhato, ha D rangja s. Az ismételt megfigyelésekkel egyenértékil
paneladatok elérhetdsége meglehetésen 4ltaldnos, a magyardzé valtozdkra és a
mérési hibakra vonatkozé strukturilis feltételek mellett biztositja a modell identi-
fikalhatosdgat.

Ilusztrdcicképpen vegyiik az (1) és az (2) modellt. Azonban ahelyett, hogy
GRILICHES és HAUSMAN (1986), valamint NICKELL (1985) nyoman induléfelté-
teliink az -k szeridlis korrelaltsdga lenne, feltételezziik, hogy az zj;-k i szerint
fiiggetlen eloszlasiak, ¢ szerint pedig fiiggetlen és normdlis eloszlastiak pi varhatd
értékkel és o2, szérassal. Az egyszeriiség kedvéért azt is feltessziik, hogy &;; és uy
figgetlenek és normdlis eloszlasiak. Ekkor v és 2y egyiittes likelihood fiiggvénye az
alibbiak szerint irhatd fel:

N
L=1]fw,-.., 91 21, ,z7) =
=1

N
= H.f(yihu-,yilen,---,Z-'T)f(zu,---,Z.'T) =

=1

T
1 _ . 2
exp {“’W Z [y.-g —a; -0 (o2 +0.) Y- o2 (o2 +a2) lﬂz,-,] } -

2
¥ig=1
O 2 2\1% 1 ET 2
— 2 L f— 1
- ']_:Il [27r (azi + oz)] exP{ 2(03'.' ¥ 0!2) '=1(zlf /‘l) ' (21)
ahol
02, = o2 + F202 02(02, + o). (22)

A (21) informécids métrixa az aldbbi

("1, )

ahol W egy (3N x 3N) méretii blokkdiagonalis matrix, amelynek diagondlisa:
logL dlogL  8%logl

da? 8a;Ou;
- 8’10§L 8%logL | _
VV,' =F du 0“-'30,. - (24)
B’loEL
U'i

T o T T z -2

A o3 a2 o3 o7 [ﬂz" T a"]
i i 7y iTEy

= - aiT T To? = _2
At T T s oa [ﬂtzl' —o;%a] |
vi %z, 5 ¥i%5 !

b;
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P (3N x 3) méretl matrix, amelynek i-edik blokkja:
#logl legl  9'logL
Fads Bade? Daided
9 logLl HlogLl  8logl
p= E B;i:@ﬁ ;.l.-n CH Bn.oaa =

& logl 0logL  8%loglL
03,06 o] do 50,5.805

2
o3 T2, T2 2 =
1} .
o? o3TZ; To?
— 5 = -2
= — w507 — 0, “a; 0
i %, Tvi%e; (5 e i o !
X A Tp o
Ci d' 20} 0%,

és S az aldbbi (3 x 3)-as matrix

8 10§L 8logL 8%logl
8 P87 8pda3
_ 9logL, & logL | _
S=F EICH] 802803 i
8% log L
o

n T N
Z:I 0,20 202, ‘El 22 f TPo? 21 o ter ol
= = =

== g h ;
T B 1
T
i=1 J
ahol
of, = (07, + 07),
a; = (o2pi + Bol,7),

tovabbé

b = (2a:i)_1Tﬁ2030;2[1 ~o; kol ]+
T
+ 0;20;2 Z[a;iz(agm + Pol i) — Bzin)? + T(202, b
=1

4.2 -4 -4 .
ei = TRoto2 o7 o; M 1— 0720l |+

z:%y;
T 2 2
ol a
-2 _—4 2 z;
+0,%0,, 0z, =t = 1) Bris — —5-phi| 2zt
a2 a2
t=1 [ i

d; = Ta;fﬂ"afa-f,io‘;"[l - o702 11— 0.7+

T
T
+03.2070 D (o2 + Bog,zie) — 0%, willoT i + B0z, zie) = 0%, Pl + 57

Zi

t=1

19

(25)

(26)
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N
1 B -
f=T3 —lfl ol (1-o7?)-
i=1 Vi
N 2 T

= Z U_TU:T Z Zielpi — 072 (02 pi + Bol ziy))

§i=1  Yi A =1

T N
9= -3 YA (1~ o)
i=1
N T y
=3 o Yol = o7 ok + o sl 4 5 5o
i=1 Vi =1 .
és végiil
TP S o2, -2
= L

Konnyii belatni, hogy (23) elemi métrixmiiveletekkel diagonalis matrix-sz4 tran-
szformélhatd, melynek rangja (3N +3) x (3N +3). Paneladatok felhasznaldsival tehat
(1) és (2) minden paramétere identifikdlhaté akkor is, ha z;; szeridlisan korrelalatlan.

A fentiek dltaldnositdsa kénnyen elvégezhetd olyan linedris modellekre is, ame-
lyek tébb, hibdval mért magyardzé valtozot tartalmaznak. Az eljards hasonlé akkor
8, ha az @i~k r-ed rendii autoagressziv, mozgé dtlagoldsi, vagy barmely tipusi au-
toregressziv (integralt) és mozgd dtlagolasii folyamatot kévetnek.

3. Kovetkeztetések

A paneladatok felhaszndlisnak egyik elénye, hogy lehetévé teszik a nem meg-
figyelhetd egyedi jellemzSk feltardsit. (pl. HSIAO ( 1985,86)). Azonban a mérési
hiba paneladatokndl komoly zavart okozhat. Példaul az Institute for Social Research,
a Michigan Egyetemen készitett egy panelfelmérést egy olyan vallalat alkalmazotiai
korében, ahol mar pontos adatokkal rendelkeztek a keresetekre és a foglalkoztatdsra.
DUNCAN és HILL (1985) beszdmol arrdl, hogy az éves keresetekre és a ledolgozott
érakra vonatkozé felmérés alapjan kapott érabérek mérési hibdja az Osszes szdrds
0.7-szerese volt. Szerencsére a t5bbi valtozot nagyobb meghizhatésiggal mérték, de a
bérviltozd kirivé megbizhatatlansiga ,vészjelzd”. Tekintettel a panelmddszerek nagy-
foki érzékenységére a mérési hibikra, a kutatéknak kiiléngs gonddal kell eljarniuk
adataik mérési hibdjanak felderitésekor. Ebben a cikkben bemutattuk, hogy a nem
megfigyelhetd egyedhatdsok és a magyardz6 viltozok esetleges korreldcidja miatti sok
aggodalom ellenére — mely a panelmodelleknél gyakran eléfordul — a likelihood
megkozelitéssel egységes keret biztosithaté a mérési hibanak kitett panelmodellek
identifikdciéjahoz. Valjaban, ez hatdsos becslési médszerek alapjaul is szolgal.
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Szigma, XXI. 1989/90. 1. sz.
PATRICK SEVESTRE — ALAIN TROGNON*

Kétlépéses médszerek a dinamikus
hibakomponens modellek becslésére**

1. Bevezetés

Ismeretes, hogy az autoregressziv modellek kozelitd altaldnositott legkisebb
négyzetek (FGLS) esztimdtora autokorrelalt hibatagok esetében a GLS esztimatornal
aszimptotikusan kevésbé hatdsos. Dinamikus modellek becslésére igy fontos olyan
kétlépéses mddszerek kidolgozdsa amelyeknél legaldbb aszimptotikusan nem meriil
fel hatdsossigveszteség akkor, amikor a hibatagok elméleti kovarianciamatrixat egy
konzisztens esztimatorival helyettesitjiilk. AR(1) hibatagi autoregressziv modellekre
HATANAKA (1974) megoldotta ezt a problémat,.

Jelen cikk célja, megvizsgdlni a problémat az autoregressziv hibakomponensi
modellek esetén.! Mivel a paneladat-dllomdnyok tilnyomé része szamos egyedre,
de (&ltaldban) csak egy rovid idészakra tartalmaz megfigyeléseket, olyan kétlépéses
mddszerek érdekelnek benniinket, amelyeknek aszimptotikus hatdsossiga megegyezik
a hibatagok elméleti kovarianciamdtrixdt hasznalé esztimdtoréval az N — oo, de T’
véges esetben.

A masodik részben a problémat az Aaltaldnositott és a kvdzi-dltaldnositott
M-esztimétorok segitségével fogalmazzuk meg. A 3-7. részben ismertetjik az
altaldnositott BALESTRA — NERLOVE esztimdtort, a A’ esztimdtort, egy, CHAM-
BARLAIN (1982)-ben bemutatott mddszeren alapuld 4j esztimatort, és egy olyan esz-
timdtort, amelyet a kozelmiltban R. BUNDELL vezetett be. A 8. rész a bemuta-
tott médszerek relativ hatdsossdginak 6sszehasonlitdsira szolgdlé néhany szimulacié
eredményét tartalmazza.

2. A keret: dltaldnosftott és kvazi-altalanositott M-esztimdtorok?

Vegyiink egy olyan gazdasigi jelenséget, amely valésziniiségi véltozSparokat (z,,
és yn,n = 1,...,N) kapcsol Gssze. Legyen ez a jelenség leirhaté egy olyan modellel,

* Kalon koszonettel tartozunk F. FAURE-nak a cikkben szerepl® szimulicidk elkészité-

sénél végzett munkdjdért.
** SEVESTRE P. — A. TROGNON: , Two step estimation methods for dynamic error
components models” (Forditotta: KOROSI G4bor). Az ugyanebben a szimban kézolt
F. FAURE — P. SEVESTRE cikk ezen irds folytatisinak tekinthetd, a két cikk kozdtt
bizonyos dtfedések is vannak.
! A magyar irodalomban a hibakomponens modelleket szokis még véletlen hatdsii mod-

elleknek is nevezni. (ford.)
% Ez a 1ész teljes egészében A. TROGNON (1987) {rdsabél szarmazik.
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amelyben szerepel Il € P paraméter. Pontosabban az y-nak az z-ekre vett feltételes
eloszlasit ez az ismeretlen I paraméter jellemzi, amelynek valédi (elméleti) értéke
I;. A koézgazdaszokat a teljes IT helyett csak annak egy részparamétere, 8 érdekli,
aminek elméleti értéke Gy = g(Ilg) € g(P).

2.1. Az M-esztimdtorok
GOURIEROUX és MONFORT (1987) nyomdn a g(Ilg) M-esztimatoranak nevez-
zik a
i N
By = argmin E U(yn, zn; B); 9(P) € RF (1)
Beg(P) n=1

kifejezést, ahol ¥ egy adott skalarfliiggvény. W-rdl dltaldban feltételezziik, hogy f-nak
differencidlhatd figgvénye. Ezt figyelembe véve a fy aszimptotikus tulajdonsagainak
vizsgédlata a kovetkezd hatarérték problémahoz vezet:

‘I’oo(ﬂnno) =Nh—l;rcl>o N—I‘I’N(ﬂ)l (2)

ahol
Un(B) =D ¥(yn,2n; H)-

A legegyszeriibb esetekben, példdul amikor az (yn, zn) parok egymastél fliggetlen,
azonos eloszldsiak, a célfiiggvény a kovetkezd:

‘I’oo(ﬂ|l-[0) B EZEO‘I’(y!x;;B)! (3)

ahol Ey az y-nak z-re vonatkozd ,elméleti feltételes eloszlisa” szerinti vdrhaté értéke,
mig E; az z ,elméleti peremeloszlasanak” varhato értéke.

Megjegyezziik, hogy az dtlagra vonatkozd konzisztencia feltételek alkalmazhatdk
azokra a folyamatokra, amelyekkel az alkalmazott kozgazdasagtannak kell foglalkoz-
nia, még akkor is, ha ezek a folyamatok nem figgetlenek, hanem erdsen ,kevertek”.
Az AMEMIYA (1986)-ban és a GOURIEROUX és MONFORT (1987)-ben megfogal-
mazott feltételek mellett Ay majdnem mindig ahhoz a fo-hoz tart, ami

Bo = argmin ¥oo (8, ITo). )
Peg(P)

A fny M-esztimator akkor és csak akkor tart g(Ilg)-hoz, ha g = ¢(Ilp), V1o € P.

Ha U kétszer folytonosan differencialhatd 3 szerint, akkor v IN(Gxn — Bo) aszimp-
totikusan normalis eloszlast
Vo= I3 1o T

kovarianciamatrixszal, ahol

b3
Ipp = Eon g—‘;(y; l‘;ﬂo)%—ﬂ‘(% 1!;,60)
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0%y
Jpp = Eonw(y,Z,ﬂo)-

Vegyiik észre, hogy Igg és Jpg fiigg az (yn,zn) parok ismeretlen eloszldsatdl, de
o =17 §-1
Vi=Jg5lss 75
a véltozok tényleges eloszlasira vonatkozé informdciok nélkil is Vy konzisztens esz-
timatorat adja, ahol

N
R A . 0w \
Igp=N 1§ a_ﬂ'(ymzn;ﬁN)aﬂ,(yn)zn;ﬂN)
n=1

Y i)
Jgg =N~ 2277 (Un) Tny BN)-
n=1 aﬂaﬂ’

2.2 Altaldnositott és kvdzi-dltaldnosilotl M-esztimdtorok

A fenti becslési eljiras arra az esetre is kiterjeszthets, amikor a célfiiggvény nem-
csak a minket érdeklS # paramétertdl figg, hanem egy olyan C kiilsé paramétertél
is, amelyrdl — legaldbb is els6 lépésben — feltessziik, hogy ismert az elméleti értéke:
Co. Ekkor a szélséérték kritérium felirhaté a

N
UN(B,Co) = ) ¥(Yn,2n; B, Co) (5)

alakban. ¥y £ szerinti maximuma egy ,@N(Co) esztimatort ad, amelyet altaldnositott
M-esztimatornak neveziink.

Amennyiben C elméleti értéke (Cp) ismeretlen, de rendelkezésiinkre 41l egy
konzisztens Cy esztimdtora, akkor az ezzel szamitott

N

argmax Z ‘I’(yn) zq; B, c‘.11") (6)
peg(P) oy

esztimdtort kvazi-adltaldnositott M-esztimatornak nevezziik.

Folytonos ¥ és konzisztens Cy esetén a kovetkezd aszimptotikus feladatot
kapjuk:

min E;Eq¥(y,z;8,Co). 7
peg(P) 0¥ (s, 0, Cn) @

Ha a feladatnak fy az egyetlen megoldésa, akkor ﬁN(Co) ésa ,@N(CN) ugyanah-
hoz a fp hatarértékhez tart. Vagyis Bn(Cp)-ban Cy helyettesitése egy konzisztens
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Cn esztimatorral aszimptotikusan semmilyen torzitist sem eredményez. A kvizi-
altaldnositott M-esztimdtor aszimptotikus kovarianciamdtrixdt azonban erésen be-
folydsolhatja ez a helyettesités. Megmutathaté (Id. GOURIEROUX és MONFORT
(1987)), hogy

VN (B (Cn) = Bo) ;2 N (0, Va), (®)
ahol
= Jp_ﬂl{fﬂp + JscKep + KgeJop + JpcchJcp}Jp_p
amelyben Ips és Igp a kordbban megadottak, Jsc pedig az aldbbiak szerint irhaté
fel:

Jﬂc =) EzEO (y,:c ﬂ())CO)

6ﬂ3c’

Jcp ennck transzponiltja, a K matrixok pedig a kdvetkezd valdsziniiségi valtozdparok
aszimptotikus kovarianciamdtrixdnak blokkjai:

JF (%Xn?%(ymzn;ﬁo,co)) o, (0’ ( B B ))

Cy - Co N—oo Kcg Kec

A K., a Cy aszimptotikus kovarianciamatrixa, igy ez az esztimator — a szélséérték
kritériumbdl szarmaztatott hasonléan — aszimptotikusan normalis eloszlasi.

Ennek az eredménynek fontos kovetkezménye, hogy V2 > V1. Vagyis a Cp
helyettesitése egy konzisztens Cn esztimatorral hatasossigveszteséghez vezet. Amen-
nyiben azonban

8%y
Toe = ExFlo 55(42 o, Co) = 0

a kvazi-dltalanositott M-esztimator aszimptotikus kovarianciamdtrixa megegyezik az
elméleti altaldnositott M-esztimdtorral. Vagyis ekkor a v (Cn) aszimptotikus tulaj-
donségai fiiggetlenek a Cy-ét6l.

Nézziik meg alkalmazhatdk-e ezek az eredmények a kétlépéses mddszerekkel
becsiilt autoregressziv hibakomponens modellekre is.

3. Az autoregressziv hibakomponens modell

Legyen az elemzett modell egy autoregressziv hibakomponens modell:

Ynt = QUn,e—1 + Ty + End
Ent = tip + Wnt, (9)
ahol
Eu, =0, Ewy =0,
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Eupupr = 6vm’¢7'2‘ Ewngwary = bppibpoy,.

A modell matrix alakban felirva:

y=XpB+e, (10)
ahol
Ee=0, Ve=Q
és
J. a2 +o2 Jp
— 2 _ 4 _Zw T Pu VT
=0y, [IN®(I’ T~ "Tol T
J )"
_ [IN®<I,—?T—O 1%)}
tovabba

X = [yn,1-1, Zn:] a magyardzé viltozék (NT x K) méretii matrixa;

¥ = [yn:] az endogén valtozd (NT x 1) elemii vektorra.

4. Az sltaldnositott Balestra-Nerlove esztimator

P. BALESTRA és M. NERLOVE alapvet§ jelentSségii tanulmanyukban egy olyan
kvézi-dltalinositott esztimatort is felvetettek, amely konzisztens, ha az N és T ugy
novekszik hogy kézben T/N — oco. Mint azonban a bevezetésben hangsilyoztuk,
a panel adatbdzisok tobbsége viszonylag sok egyedre és kevés idépontra tartalmaz
megfigyeléseket. Ilyen koriilmények kozott viszont T/N a végtelen helyett nulldhosz
tart.

Az irdsukban javasolt mdsik esztimator azonban, ami egy instrumentalis valtozés
esztimdtor, a hatdsossig novelése érdekében ,altaldnosithaté”®. Ez az esztimdtor
felirhaté R

B=(Z271X)"tz0 1y (11)
alakban, ahol

Z = [§n,t-1, Tnt) (NT x K+1) méretii matrix, Un,t—1 pedig az yn 1_1-nek a késleltetett
egzogén valtozdk terébe vetitett képe;

{2 a reziduumok kovarianciamdtrixanak becslése (amely szokés szerint blokkdiagonalis
szerkezetii).

Az esztimétor a kovetkezd minimumfeladat megolddsaként adédik:

Min(y — XB)Q~'2(Z2Q712) 20"y — X ).

® Ld. ARELLANO — BOND (1987) irdséban a médszer alkalmazasit az Anderson-Hsiao

esztimdtorokra.
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Az esztimator a Z instrumentdlis valtozok egzogenitisa kovetkeztében konzisztens:

18¥ 2
plim —

Nop = "NV 2@ )2 - XB)
N—oo

! Q—IZ ] —1Z -1 ZrQ—l
:_2y—1N <Z.QN ) s € _o. (12)
Tovabba, mivel
1 ov
li
i Vg0 — (13)

az esztimdator hatareloszlasat nem befolydsolja, hogy a © paraméter tényleges értéke
helyett annak becslése szerepel benne.

Bizonyilds: Az
QO l=Ww+0p
felbontas segitségével

8(Z'(W + ©B)Z)"!
56

amibél az instrumentalis valtozok egzogenitasa miatt kdvetkezik, hogy

—(Z'(W +0B)2)"'2'BZ(Z'(W + ©B)2)™*,

o2 r =1 o
Ell’i;faﬁ;@ —2plim &= ;VﬂZ (Z(WTV@B)Z) Z(W+®ﬁ)ty—xﬂ]+
+ 2plim v (W+0B)Z (z'(W+eB)z>'l Z2'BZ (Z’(W+®B)Z)'l
N N N N
Z'(W+0B)Z(y— XB) 2 plim y_.,(W +0©B)z (Z’(W— eB)Z)'1
N N N

Z'By-XPB) _,

N

Igy, ha az egyedszdm végtelenbe tart, mindegyik kozelit§ altalénositott Balestra-
Nerlove esztimator aszimptotikus kovarianciamatrixa az altaldnositott Balestra-
Nerlove esztimatorhoz tart.

5. A ) esztimdtor

MADDALA (1971) megmutatta, hogy minden hibakomponens modell esztimatora
ugyanahhoz az egy paraméteru esztimdtor osztalyhoz tartozik, az aldbbiak szerint:

B = (X'WX +AX'BX)"HX'Wy + AX'By) X € [0,00]. (14)

A X = 0 a within-esztimatort, A = 1 a klasszikus legkisebb négyzetek esztimatort
(OLS), A — oo a between-esztimatort adja, stb.
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Véges T esetén azonban sajnos mindegyik hagyoményos esztimator inkonzisztens,
mivel a transzformélt hibatagok és a késleltetett endogén valtozdk kdzotti korrelicié
még aszimptotikusan sem enyészik el (Id. P. SEVESTRE — A. TROGNON (1983),
(1985)).

A = 0 esetében a ,5'(0) aszimptotikusan alulbecsiili §-t, és amikor A = 1, akkor a
B(1) OLS esztimator feliilbecsiili #-t. Van azonban olyan A* € [0,1], hogy B(A*) — B,
ha N — co. Ez az optimdlis érték megadhats a

2\ = - (K(1-p) (15)
(4= Bragta + K(1 - p +T))
alakban, ahol
= T
K= T-1-Ta + o
T(1 - )?
és

2
Ty

P=lot+al)

Léathatd, hogy az Eynoun = 0 esetben a A* esztimdtor megegyezik a GLS esz-
timdatorral.

Az esztimator kiszdmithats a
Yot + (VA = Dgp = (Xt + (VA = DX2)B 4 €e + (VA" — De,  (16)
transzformalt modellre alkalmazott OLS-sel, igy megkaphaté B(/\I )a

min(y ~ XB)(W + X" B)(y - X6)

minimumfeladat megolddsaként is.

Az esztimator konstrukcidja kvetkeztében természetesen mindaddig konzisztens,
amig az egzogén véltozok szigoran egzogének®. De nem szamithats, mivel A* az
ismeretlen paraméterek fiiggvénye. Sajndlatos mddon a A egy konzisztens A’ esz-
timdtorara épitett, és igy szamithaté kozelité )’ esztimator hatareloszlisa viszont
fiigg a X hatareloszlasatél, mivel:

.1 8w o1y
llmﬁ'a—,m——2hmﬁy—13(y—xﬂ)_

( g v% A aT))
==2 1,

1—a+T(1—a)_ T%(1 — a?)

* Készonettel tartozunk R. Blundelnek, amiért rdmutatott erre a feltételre.
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ahol B; a between-esztiméator aszimptotikus torzitdsa.’ Ez a mennyiség viszont
N — oo-nél semmilyen paraméterkombinaciéra sem tart 0-hoz: a kozelitd A’ esz-
timdtor aszimptotikus kovarianciamaétrixa tehat fiigg az elsé lépésben valasztott A’
esztimdtorétdl.

6. Egy Chamberlain tipusi esztimditor

A nemrégiben CHAMBERLAIN (1984) cikkében leirt mddszerek dinamikus hi-
bakomponens modellekre is alkalmazhaték. A mddszer bemutatasanak egyszerisitése
kedvéért egy olyan els6foku autoregressziv modellre korlatozzuk a targyaldst, melyben
csak egy egzogén véltozé van. A mddszer kilondsebb nehézség nélkil alkalmazhatd
altaldnosabb, az endogén valtozd p kiilonbozé késleltetését és K egzogén valtozét
tartalmazé modellre is.

Jelen esetben a modell egyszeriien:
Ynt = @Yn -1+ PTurttUni+wyy n=1,... ,N;t=1,....T (18)

Ez a modell kifejezhet6 az y,o és az egzogén valtozdk miiltbeli értékeinek figgvényé-
ben is:

t-1 t
; 1-ot
Ynt = aty"0+ﬂz:a'xn't_j +u"((T_T))+Zajwn,t_j. (19)
j=0 j=0
Amennyiben az z véltozd szigorian egzogén — amit cikkiinkben eddig is feltételez-
tink — akkor az ynt Zn1,...,ZnT 68 Yno feltételek melletti linedris elSrejelzése:
-1
E'(Yne|yn0, Tnts - - ZnT) = O'Yno + B Y 0 zp e+
j=0

E(uoyno)( a0 — Eyno) =
y n

+(1+a+ --+a'h)

1—af . l-a =L
=k k n ’n—'y
11_a+(a - o)yo+ﬂj=2001$,i;

ahol
E Ynoln

kO - V!Ino

, ki =Eyno

vagy

T
E'(Ynt|¥nos Zn1s - -1 1) = Mog + Mygtpno + an-l,t-'vnj,
=1

" 2

5 A levezetés egyszeriisitése céljabdl feltettitk, hogy a modell tiszta AR(1) folyamat, vagyis
¥y =ay-1+e€.

8 Tovabbi informaciokkal szolgdl ert8l F. Faure és P. Sevestre ugyanebben a szimban
kozolt cikke.
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ahol

t i

l—a H“=01+1—a

Hm:kll—a l—-a

ko

Oy =Pa'9j=1,2,...00 Wy, =0j=t+1,... T

A Il-knek az OLS modszer egyszerii konzisztens esztimatorat adja, amennyiben az
Une-re szamitunk olyan, konstans tagot is tartalmazé regressziot, melynek magyarazé
viltozéi az ynp és 8z 241, ..., 2ap valtozdk. Mivel ez egy egyszerii szerkezetli modell
becslését (SURE) jelenti, az OLS médszer a

My, j=0,1,...,T41; t=1,...,T

legjobb torzitatlan linedris esztimatora (BLUE).
A l:Ith szerinti hatdrértéke Il;,, ami ko, k1, « és § fiiggvénye.

Alkalmazva a GOURIEROUX—MONFORT—TROGNON (1985)-ben kidolgozott
aszimptotikus legkisebb négyzetek (ALS) mddszerét a ko, k1, és A konzisztens
becslésére a

H1+1‘g =ﬂ = 1,...,T
Hj+1';=aHJ‘+1,g_1 ]=1,,t—1, t=2,,T
HH-h,t =0 h:2,...,T+l—-t
egyenletrendszert kapjuk. Ezeket az sszefiiggéscket matrix alakban egymas ald irva

az a1, ko és ky egy olyan linedris modelljét kapjuk, amelynek feltételeit a II-k jelentik.
Szemléltetésiil részletesen kiirjuk a 7' = 3 esetre a maétrixegyenletet:

/1oy ro 00 1y
o2 Oy 0 0 1
Tos Doz 0 0 -1
M, 1 010
I, O, 0 0 1
H13 H12 0 01
My 0 100 (¢
Oy (=M 0 0 0 f
1P Oy 0 0 0 k"
3, 0 000 o
[IED) 0 1 00
a3 IIss 0 0 O
4y 0 00 0
M4y 0 00 OJ
s/ \o 100
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vagy vektor alakban:
szey G'=(Q,ﬂ,k0,k1),

ahol W és Z mérete T(T + 2) x 1 ill. T(T + 2) x 4. A II-k helyett OLS becsléseiket
hasznélva W és Z(N — oo) konzisztens becslése adddik.

Ezzel egy véges linedris tavolsagmodellt kapunk
W=20+¢ (20
ahol N — oo esetén € — 0, és
Ve=V(W-20)=<.
A O paramétereknek egyszerli konzisztens esztimatora a kovetkezd
6=(2'2)"'2'w. (21)

Jobb valasztds viszont a A . o
O0=(2'z"'2)' 28 W, (22)

ha 3 konzisztens esztimdtora L-nak. Mivel aZ a II-k és a © kovarianciamdtrixdnak
a fliggvénye, nagyon egyszerlien becsiilhet8, ha mar rendelkezésiinkre all © egy
konzisztens becslése.

A Chamberlain-tipusu esztimator lényeges elénye, txogy a modell az endogén
valtozo tobb killonbozé késleltetettjét is tartalmazhatja. Es mivel a ITI-k korlatozasok
nélkili OLS-sel becsiilhetdk, nincs sziikség a szigori egzogenitas feltevésére. Egysze-
riien konstrudlhaté aszimptotikus préba is e hipotézis ellendrzésére:

Mivel szigorian egzogén z-ek esetében
VN(W — Z20) — N(0,%)
megallapithatd, hogy a nullhipotézis érvényessége esetén fennall
€= N(W " Zé)li_l(W - Zé) i X(2T(T+2)—4‘ (23)

Amennyiben az z-ek nem egzogének, a £ probafiiggvény a végtelenhez tart. Egy, az
(1 — «) szinthes tartozd aszimptotikus kritikus tartomany:

C={€> xt-a)(T(T+2) - 4}. (24)

A hipotézis elfogaddsa esetén az yno és az u, fliggetlenségének tesztelése a (21) ko
paramétere szignifikancia vizsgdlatinak felel meg.
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7. A Blundell esztimétor”

A (18) egyenlet z véltozdja szigori egzogenitasinak elfogadasa esetén a kezdeti
érték és az egyedhatdsok kozti korrelacié jelenti a f6 problémat. Az el6z6 részben
latotthoz hasonléan felbonthatjuk az egyedhatdst y,o linedris fiiggvényére és egy
ezekre a kezdeti megfigyelésekre ortogondlis egyedi hibatagra:

_ Eynoun
Up = ol

n0

Yno + -

Ekkor (18) dtirhaté egy olyan kiterjesztett modellé, amelyben a magyarazé véltozdk
kozott szerepel az yno is.

Ynt = QYnt—1 + BTni + YUno + n + Wny (25)

Ebben az alakban a specifikus n hatas korreldlatlan az yno-val Igy, mint azt az 5.
részben mar hangsilyoztuk, az erre a modellre alkalmazott GLS mar konzisztens.
Sajnos azonban a kozelitd GLS hatareloszlasa fligg a

=2

aul (26)

©= G+ 180

hatareloszlastol.

8. Kisminta tulajdonsdgok: néhdny szimuldciés eredmény

Az el6z6 részekben megmutattuk, hogy a kozelits dltaldnositott BALESTRA —
NERLOVE esztimétor aszimptotikus kovarianciamatrixa figgetlen a © becslésére elsé
1épésben vilasztott esztimdtortdl. Vagyis az elméleti © paraméter helyettesitése egy
konzisztens © becsléssel semmilyen hatésossigveszteséget sem eredményez. Ugyanez
érvényes a CHAMBERLAIN tipusu esztimdtorokra is a pszeudo-reziduumok kovari-
anciamatrixdnak egy konzisztens esztimdtorral vald helyettesitésekor. A X' esz-
timatorndl és a BLUNDELL esztimatornal ezzel szemben hasonlé tulajdonsag nem
érvényesiil.

A hirom mddszer relativ hatdsossdga azonban még ismeretlen. Nem tudjuk
tovdbbd, hogyan viselkednek az esztimatorok véges mintdban. A kérdések megvi-
laszoldsdra szimuldcids vizsgélatot végestiink,® a kovetkezSkben ennek eredményeit
foglaljuk 6ssze.’ Az alkalmazott roviditések a kovetkezdk:

GBN: az elméleti dltaldnositott Balestra — Nerlove esztiméator.
GBNN: Kozelit6 GBN, elsd lépésben a Balestra — Nerlove instrumentélis esztimdatorral.

7 Az esztimétort R. Blundell informdlis beszélgetések sorin javasolta.

8 A parhuzamosan kézdlt F. FAURE — P. SEVESTRE cikk tartalmazza az adatgene-
ralasi folyamat részletes leirdsat.

® A Chamberlain és a Blundell tipusi esztimaitorokra vonatkozé szimuldciés eredmények
még nem illnak rendelkezésiinkre.
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GBNW: Kozelité GBN, elsd 1épésben a Balestra — Nerlove within-esztimétorral.
GBN1: Kozelitd GBN, elsd 1épéshen az elsé Anderson — Hsiao esztimitorral.
GBN2: Kozelité GBN, elsd lépésben a misodik Anderson — Hsiao esztimdtorral.
GBN3: Kozelité GBN, elsé 1épésben az egzogén Anderson — Hsiao esztimatorral.
GBNP: Kozelité GBN, els6 lépésben az id8pontok kozotti (between) esztimatorral.
LBN: Kozelit A’ , elsé lépésben a Balestra — Nerlove instrumentalis esztim4torral.
LBNW: Kozelitd A’ , elsd lépésben a Balestra — Nerlove within-esatimatorral.

L1: Kozelitd X', elsS lépésben az elsd Anderson — Hsiao esztimitorral.

L2: Kézel{td X', elsé lépésben a misodik Anderson — Hsiao esztimétorral.

L3: Kozelits ', elsd lépésben az egzogén Anderson — Hsiao esztimétorral.

LP: Kozelitd )’ , elsé lépésben az idSpontok kdzotti (between) esztimatorral.

8.1. Nagy N-ek esete (N = 180)

8.1.1. A mdsodik lépés esztimdtorinak fiiggése/fiiggetlensége az elsS lépés esz-
timdtordtdl

A szimuldcids eredmények megerdsitik a kordbban feltart aszimptotikus Seszefiig-
géseket. Az dltaldnositott Balestra — Nerlove esztimator eloszldsa valéban fiiggetlen
az elsd 1épésben valasztott becsléstdl, tovabba dgy tiinik, hogy ezek az eredmények
béarmilyen paraméterkombindcidra érvényesek:

1. tdbldzal
A legkevésbé hatdsos és a leghatdsosabb kozelitd
kozelitd A’ esztimator szdérisnégyzetének ardnya

) 0.1 05 0.9

a
0.1 1987 4111 3.734
05 4.752 12.17 19.90
0.9 2589 2415  41.34

2. tdbldzal
A legkevésbé hatédsos és a leghatésosabb kdzelitd
kozelité GBN esztimator szérdsnégyzetének arinya

P) 0.1 0.5 0.9
a
0.1 1.059 1.010 1.006
0.5 1.145 1.022 1.024
0.9 2.218 1343 1.077

Ezek az eredmények nem til meglepSek, mivel ebben az esetben (N = 180)
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feltehets, hogy az aszimptotikus Gsszefiiggések érvényesiilnek.
8.1.2. Melyiket védlasszuk? Néhdny eredmény az esztimatorok torzitdsdra és szérasira

Nincs mdd arra, hogy minden paraméterkombindcidra érvényes, egyértelmd sor-
rendet 4llapitsunk meg az esztimdtorok koz6tt, mivel a A’ eloszldsa fiigg attdl, melyik
moédszert alkalmaztuk e paraméter becslésére. Az aldbbi tdbldzatok alapjin ennek
ellenére megéllapithatjuk, hogy az a kdzelitd A esztimator, amelynek az elsd 1épése a
Balestra — Nerlove esztimatoron alapul majdnem mindig feliilmiilja a tobbi médszert:
nagyon alacsony a torzitdsa és hatdsosabb a t6bbi esztimatornal.

J. tddbldzat
A legtorzitottabb esztiméitor

) 0.1 05 0.9

a
0.1 LP LP LP
(--0530)  (-.0152)  (-.0090)
05 LP Ll Ll
(-.0666)  (-.0264)  (.0285)
0.9 LBN LBN L1
(-.0523)  (-.0383)  (-.0264)

4. tdbldzat
A legkevésbé torzitott esztimaitor

p 0.1 0.5 0.9
a
0.1 GBNN GBNW L1
(.0000) (.0000) (-0000)
0.5 GBNN GBN2 GBNP
(-0024) (.0000) (-0001)
0.9 GBN1 GBNN LBN
(.0004) (-.0001) {.0000)
5. tdbldzat
A legkevésbé hatdsos esztimator
p 0.1 0.5 0.9
a
0.1 GBNP GBNN LP
(-0038) (.0022) (.0008)
0.5 GBNP L2 L1
(-0021) (.0036) (.0028)
0.9 L1 LP L1
(.0016) (.0014) (.0015)
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6. tdblizat
A leghatésosabb esztimétor

P) 0.1 0.5 0.9

a
0.1 L2 L2 L2
(.0004)  (.0004)  (.0002)
0.5 LBN LBN  LBNW
(.0003)  (.0003)  (.0001)
0.9 LBN LBN LBN
(.0001)  (.0000)  (.0000)

Megfigyelhetd, hogy a kiilonbozd esztimdtorok 4tlagos négyzetes hiba (MSE)
és sz6rds (hatdsossig) szerinti sorrendje szinte megegyezik. Ez azt az egyaltaldn
nem meglepd jellegzetességet mutatja, hogy az esztimdtorok egymdstél alapvetSen a
hatdsossigukban térnek el.

7. tdbldzat
A legnagyobb MSE

? 01 05 0.9
a

0.1 GBNP _ GBNN LP
(.0038)  (.0022)  (.0009)

0.5 LP L2 L1
(.0059)  (.0036)  (.0036)

0.9 LP3 LP3 L13
(.0033)  (.0015)  (.0022)

8. tdbldzat
A legkisebb MSE

? 0.1 05 0.9
a

0.1 LBN L2 L2
(.0013)  (.0005)  (.0002)

0.5 LBN LBN  LBNW
(.0014)  (.0003)  (.0001)

0.9 LBNW  LBNW LBN
(.0005)  (.0004)  (.0000)
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8.2. Kis N esele (N = 25)
8.2.1. A masodik lépés esztimatoranak fiiggése/fiiggetlensége az elsé lépés esz-
timdtoratdl

Vannak ugyan killonbségek a nagy N-re kapott eredményekhez képest, a
kordbban ismertetett eredmények tobbsége azonban most is érvényesnek tiinik:

— Az éltalanisitott Balestra — Nerlove esztimdtor hatdsossiga az esetek
tobbségében most is fiiggetlen az els6 lépésben vilasztott becslési mddszertdl.

— A kovetkezd tédblazatok alapjdn ezek az eredmények majdnem minden para-
méterkombindciéra érvényesnek tlinnek:

9. tdbldzat
A legkevésbé hatdsos és a leghatésosabb
kdzelitd ) esztimétor szérdsnégyzetének ardnya

01 0.5 0.9
a
0.1 1.188 1.403 2.643
0.5 1.320 2.409 5.941
0.9 5.269 6.452 3.457

10. tdbldzat
A legkevésbé hatdsos és a leghatasosabb
kozelité GBN esztimditor szérdsnégyzetének aranya

0.1 0.5 0.9
a
0.1 1.073 1.040 1.042
0.5 1.259 1.068 1.058
0.9 4.075 1.909 1.163

8.2.2. Melyiket vdlasszuk? Néhiny eredmény az esztimatorok torzitdsara és szérdsdra

A kis N-re (N = 25) vonatkozd szimuldciés eredmények majdnem teljesen
megegyeznek a nagy N-re (N = 180) kapottakkal. Az 4ltaldnositott Balestra —
Nerlove esztimatorok osztilydba tartoznak a legkisebb torzitdsi esztimatorok, mig
a leghatasosabbak inkdbb a kozelitd A’ esztiméatorok koziil keriilnek ki. Az MSE
szempontjabdl azonban inkdbb az el6bbi tiinik kedvezdbbnek.
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11. tdbldzat
A legtorzitottabb esztimétor

p 0.1 0.5 0.9
a
0.1 LP LP LBN
(-.0583) (-.0228) (--0122)
0.5 LP LP L1
(-.0789) (-.0358) (-0269)
0.9 LPN LPN LPN
(-.0590) (-.0429) (-.0107)
12. tdbldzat
A legkevésbé torzitott esztimétor
p 0.1 0.5 0.9
a
0.1 GBNN LBN GBNN
(-.0160) (-.0018) (--0029)
0.5 GBN1 GBNN GBNN
(-.0084) (-.0055) (-.0018)
0.9 GBNP GBN2 GBNN
(-.0042) (--0051) (-.0005)
18. tdbldzal
A legkevésbé hatésos esztimator
p 0.1 0.5 0.9
a
0.1 GBN1 GBNN GBNN
(.0268) (.0168) (.0034)
0.5 GBNP GBN1 L1
(.0148) (.0092) (-0047)
0.9 GBN3 GBN3 GBN1
(.0160) (.0094) (.0017)
14. tdbldzat
A leghatasosabb esztimator
p 0.1 0.5 0.9
a
0.1 LP LP L2
(.0038) (-0038) (.0020)
0.5 LBN LBN LBNW
(-0027) (.0028) (-0012)
0.9 LBN LBN LBN
(.0007) (.0006) (.0002)

37
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15. tdbldzat
A legnagyobb MSE

p 0.1 0.5 0.9
a
0.1 GBNP GBNN GBNN
(.0276)  (.0169)  (.0034)
0.5 GBNP GBN1 L1
(.0144)  (.0092)  (.0054)
0.9 GBN3 GBN3 GBN3
(.0160) (.0094) (.0018)

16. tdbldzat
A legkisebb MSE

) 0.1 0.5 0.9
a

0.1 LBN LP L2
(.0050)  (.0040)  (.0021)

0.5 LBN LBN  LBNW
(:0042)  (.0029)  (.0012)

0.9 LBNW  LBNW LBN
(.0028)  (.0018)  (.0003)
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Dinamikus hibakomponens modellek kiilonb6zé konzisztens
esztimadtorai tulajdonsigainak Osszehasonlitdsa

Ujabb eredmények*

1. Bevezetés

A hibakomponens modellek hagyomdnyos esztimatorainak tSbbsége (mint példa-
ul a klasszikus legkisebb négyzetek (OLS), a between, a within és a GLS) dinamikus
modellek esetén véges idGsornal kézismerten inkonzisztens (1d. P. BALESTRA — M.
NERLOVE (1967), T. W. ANDERSON — C. HSIAO (1982), S. NICKELL (1982), P.
SEVESTRE — A. TROGNON (1983, 1985) . Ez az dnkonometrikusokat e modellek
konzisztens esztimatorainak kidolgozasara Osztondzte.

P. BALESTRA — M. NERLOVE (1967)-es gondolatébreszt8 tanulmanyukban egy
kétfokozati legkisebb négyzetek (2SLS) tipusii esztimator kidolgoz4sat javasolta.

Késébb T. W. ANDERSON — C. HSIAO (1982) két olyan esztimdtort hatarozott
meg, amelyek konzisztencidja a differencidlt modell reziduumainak tulajdonsigain
alapul.

P. Mazodier, felhasznilva C. GOURIEROUX — A. MONFORT — A. TROGNON
(1981) aszimptotikus legkisebb négyzetekre vonatkozé eredményeit az iddbeli atla-
gokra felirt modellre alkalmazott OLS segitségével nyerheté konzisztens esztimatort
javasolt.

Végiil, kihasznédlva, hogy minden A-tipusi esztimator torzitdsa kiszamithato,
belathatd, hogy a kezdeti megfigyelések értékétdl fiiggetleniil is létezik A-ra egy olyan
— a modell paramétereité] fliggd — A’ érték, amely biztositja a hozza tartozd A-
tipusd esztimdtor konzisztencidjit (1d. P. SEVESTRE — A. TROGNON (1983}, P.
SEVESTRE (1984)).

Mindezen esztimatorok konzisztensek véges T esetén is, de nagyon keveset tudunk
aszimptotikus szérasukrdl vagy véges minta melletti viselkedésiikrél.

Egy el6z8 cikkben (P. SEVESTRE (1987)) e becslési mddszerek kis mintanagysag
(N = 25,T = 10) melletti viselkedését Monte-Carlo médszerrel elemeztiik.

Az aldbbi cikknek kettds célja van. Egyrészt, hogy tovabbi informacidt nydjtson
a fenti esztimatorok viselkedésérdl arra az esetre, amikor rogzitett T mellett nd az
egyedek szdma (N). Mésrészt tovdbbi konzisztens esztimatorokra terjesztjiik ki a

* F. FAURE és P. SEVESTRE (1988): ,Comparative properties of various consistent es-
timators for dynamic error components models: further results® (Forditotia: KOROSI
Gédbor). A cikk bizonyos szempontbél P. Sevestre és A. Trognon elézd oldalakon
taldlhaté cikkének folytatdsa, az abban ismertetett eredményekre is épit. (ford.)
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korabbi tanulmanyban elmondottak érvényességét. (Ezen esztimatorok egy részét P.
SEVESTRE és A. TROGNON ugyanebben a szamban kozolt cikke ismerteti.)

A tanulminy 2. részében mutatjuk be a modellt és a vizsgalt esztimatorokat, a
9. részt az adatgeneralé folyamat bemutatasdnak szenteljiik, és végil a §. részben
foglaljuk Sssze és elemezziik a szimulaciék legfontosabb eredményeit.

2. A modell és az esztimdtorok

2.1. A modell

Tekintsiik a kovetkezé hibakomponens modellt:
y=Xb+e¢ 1)

ahol
v = (yn1) az endogén véltozd megfigyeléseinek (NT x 1) elemii vektora,

X = (Ynjt—1:T1nty-- 1 2 Kknt) 3 késleltetett engodén és egzogén valtozok megfi-
gyeléseinek (NT x K + 1) elemii métrixa,

6= (a,b1,...,be) az egyiitthatok (K +1 x 1) elemi vektora, és
€ = (€nt) a reziduumok (NT x 1) elemii vektora,

melyekre a kovetkez8k érvényesek:

Ent = Up — Wnt
Eu, =0; Fujuy = 6,.,.:0:
Ewp=0; Ewawpe = 6,,"16"10"20

Eupwpy =0; Vn,n',1

Ennek a modellnek sokféle konzisztens esztimdtora van, de ezek mindegyike
értelmezhetd instrumentdlis valtozokkal is, vagyis felirhatok a

b=(2'X)Yy=6+(2'X)"2'¢ 2)
alakban, ahol X-re és e-ra a korabbi definici6 érvényes, mig Z egy olyan (NT, K +1)
méretl matrix, amelyre:

a. plim ZX = M, ahol M pozitiv definit matrix,
}B_.m NT

b. plim % =0.
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2.2. Az eszlimdtorok

2.2.1. A Liviatan esztimdtor

Ezt az esztimdtort eredetileg iddsorok alapjin szamszeriisitett autokorreldlt
reziduumi autoregressziv modellek becslésére javasoltak. Az esztimator alapgondo-
lata, hogy az egyik késleltetett egzogén valtozol vilasztjuk a késleltetett endogén
valtozé instrumentumdul. Igy az esztimator a (2) képletiel adhaté meg a

Z = (z.-.,,t._l,...,:E.'nt,---:l‘Km) (3)

matrix-szal, ahol Tinjt—1 82 T1n,t—1,T2n,1-1,- -1 ZKn,i—1 elemek valamelyike.

Az esztimétor konisztencidja a X valtozdk egzogenitdsinak kévetkezménye.

2.2.2. A Balestra-Nerlove esztimator (1966)

Ennél az esstimdtornal a késleltetett endogén véltozd instrumentuma nem
korlatozédik valamely egzogén véltozé késleltetettjére, hanem azok linedris kom-
bindcidja; pontosabban az y, ;-1 ezen viltozdk terére vetitett képe:

Unp—1 = E Zgh'xkn,t—i- (4)
PR

Igy ezt az esztimdtort is a (2) képlet adja meg
Z = (gn,t—lyzlnh---;xknt) (5)

felhasznaldsaval.

Megjegyzés: Ha a modell csak egy egzogén valtozdt tartalmaz, és annak csak egy
id&szakkal késleltetettje szerepel, akkor ez az esztimator megegyezik a Liviatan
esztimadtorral.

2.2.3. Az egyedeken beliili (within) Balestra-Nerlove esztimdtor

A paneladatok egyik legfontosabb elénye, hogy az egyedek belss- (within), kiilss
(between) szérasa alapjan, vagy a kettd egyuttes felhasznéldsdval egyarant becsiilhet
a modell.

Specidlis esetként az instrumentalis vdltozék médszere a within modellekre is
alkalmazhato!:

YUnt — Yn. = a(yn,t-l et yn.,l—l) + Zﬁk(zknt = Ikn.t) + €nt —€nt. (6)
k

' Ez a médszer a between modellre is alkalmazhaté. E becslés egyes tulajdonsagainak
vizsgdlatdt is tervezzik.



Dinamikus hibakomponens modellek kiilénbéz6 konzisztens esztimatorai 43

Majd — Balestra és Nerlove nyoman — (Yn,:~1 — Yn.t—1) instrumentumaként
(@In,1-1 — Pn. t—1) vélaszthatd, ahol:

Gnjt-1— Gn.i-1 = Z Zski(zkn,t—i = Thn.i—i)- )
PR

Az X valtozdk egzogenitésa mellett ez szintén konzisztens esztimatorhoz vezet.

2.2.4. Az Anderson-Hsiao esztimator

Annak a két esztimétornak a konzisztencidja, amit T. W. Anderson és C. Hsiao
ajanlott, a modell differencialsa utdni reziduumok tulajdonségain alapul. A differ-
encialt modell:

Yot — Yni—1 = (Un t—1 — Yn,e-2) + Z5k($knt — Zing—1) + Wne — Wnp-1.  (8)
3

Mivel feltessziik wyy autokorreldlatlansdgdt az (yn,i—2 — Yn,1—3) VagYy a% Yn -2
véltozé megfeleld instrumentuma az (Yn,1—1 — Yn,i-2)-nek. Ezek a vdltozdk nyilvdn-
valéan korreldlnak (Yn.1—1— Yn.1—2)-vel, de (wns — wn.1-1)-gyel nulla az aszimptotikus
korreldcidjuk.

Anderson és Hsiao két esztimdtordnak definicidja:

§= (2%, ©)
ahol

%= (Ynt=1— Ynt=2Tint — Tint=1s- > Thnt = Thnt—1)

g= (yn,t - yn,t—l)
és az elsd esztimdtorra

Z = (Yn,1-2 — Ynt=3, Tint — Ting—1, -+ - TKnt — EKn,1-1) (11)
a masodikra pedig
Z= (yn,t—2y Tint ~ Ting—1y-- s TKnt — an,i—l) (10)

2.2.5. Az ,egzogén” Anderson-Hsiao esztimdtor

Késleltetett egzogén valtozd differencidlt modellre is alkalmazhaté instrumen-
tumként. Az X véltozdinak egzogénitisa kovetkeztében barmelyik (zin,:—1 — Tin t-2)
elfogadhaté instrumentum. (i az egzogén véltozd sorszama.) Igy a (9) esztimator

Z = (ZTin,t-1 — Tint=2, Tint — Tint—1r-+ - TKnt — TKn,t—1) (12)

esetében is konzisztens.
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2.2.6. Az idpontok kozétti (between) esatimdtor

GOURIEROUX, MONFORT és TROGNON (1981)-es, aszimptotikus legkisebb
négyzetekre vonatkozé eredményeit felhaszndlva P.Mazodier az (1) modell becslésére
a

Ye=ay. -1+ Z&-‘Bkt +e (13)
E

modell legkisebb négyzetes becslését javasolja,

24 = %Eznt
n

felhasznaldsival. Az esztimdtor konzisztencidjdt a plime,; =0 biztositja.
T—o0

Ez az esztimétor is értelmezhetd instrumentalis vltozok felhasznsldsaval. Legyen

—_ JN
Z_<N ®IT)X

ahol It a (T x T') egységmatrix,
Jn egy olyan (N x N) matrix, melynek minden eleme 1, és
X a magyardz véltozok (kordbban definidlt) matrixa.
Kénnyen belathat, hogy a (2) esztimdtor megegyezik a (13) modellre alkalmazott
OLS esztimatorral.
2.2.7. Az dltalanositott Balestre-Nerlove esztimator?

P. BALESTRA és M. NERLOVE alaptanulmdnyukban egy olyan &ltalinosabb
esztimdtort is felvetettek, amely csak akkor konzisztens, ha az N és T ndvekedésével
T/N — oo . Mint azt a bevezetéshen is hangstlyoztuk, a paneladatbazisok tobbsége
viszonylag sok egyedre és kevés id8pontra tartalmaz megfigyeléseket. fgy aT/N arany
altaldban nem tarthat végtelenbe.

A cikkiikben javasolt mdsik esztimator (Id. £.2.2. rész) WHITE (1981) nyomsn
ennek ellenére altaldnosithaté tigy, hogy hatisossiga néjon. Az esztimitor felirthatd

B=(ZXx)tz0 Yy (14)
alakban, ahol:

Z = (§n,t-1, Xnt) olyan (NT, K + 1) méretii matrix, amelyben Un,t—1 82 Yn—1-nek a
késleltetett egzogén viltozék terére vetitett képe;

{2 a reziduumok kovarianciamatrixdnak becslése (szokés szerint blokk-diagonalis szer-
kezetii).

2 Az esztimitort P.Balestra javasolta nekiink, amiért eziiton is kdszonettel tartozunk.
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Az esztimator konzisztencidjanak bizonyitdsa és mds aszimptotikus tulajdonsa-
gok targyaldsa P. SEVESTRE és A. TROGNON el6z6 cikkében talalhato.
Ez az esztimator is a kordbban definidlt korhoz tartozik a
z2=0"2, (15)

vélasztassal, ahol Zy, a Balestra-Nerlove esztimatorhoz tartozd instrumentdlis vilto-
zékat jeloli.3

2.2.8. A X esztimdtor

Alkalmazzuk az OLS esztimdtort a kovetkezd modellre:

Yne + (\/X— 1)gn b a(yﬂ.i—l + (\/X_ 1).'7n,t—1)+
+ 3 be(zine + (VA= DEga) +€ne + (VA—1)5n,  (16)
k

ahol A nemnegativ.

A kovetkezd tiblazat bemutatja, hogy e paraméter ,helyes” megvalasztisival
megkaphatdk a hibakomponens modell hagyomanyos esztimatorai:

A érték esztimétor
0 within
(L-p)/(1-p~Tp) GLS
(A-p/(1—-p—-Tp) kozelitd GLS
1 OLS
00 between

ahol a p = 02/(cZ + o) az egyedi széras ardnya a teljes szérdsban.

Mint az kozismert, véges T esetében a fenti esztimatorok egyike sem konzisztens.
Aszimptotikus hibdjuk (N -— oo, véges T esetében) az alabbi hatarértékkel aranyos:

131_111) }VT (EZynt 16nt + (VA — I)TZ.‘/" t— 1€n) . (17)

Magatdl értetdGen meriil fel az igény arra, hogy keressiink A-nak egy olyan X’
értékét, amelyre a fenti torzitds eltlinik. Megmutathaté (1d. P. SEVESTRE (1984),

hogy

(Ey,.ou,.)(l )
—C(1-p) / ( el ou _,,_T,,)) (18)
ahol

3 Természetesen mds esztimitorokra is alkalmazhatd a fentiekhez hasonlé , dltalinosités”.
A nemrég megjelent M. ARELLANO és S. BOND (1987) cikk White eredményeit az
Anderson-Hsiao esztimatorra alkalmazta.
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c= lT—l—Ta-—aT
T (1-a)
A (16) modellre A = ) mellett OLS-t alkalmazva a paraméterek konzisztens becslését
kaphatjuk (1d. P. SEVESTRE és A. TROGNON el6z6 cikkét).

Az el628 esztiméatorokhoz hasonléan ez is felirhaté instrumentdlis valtozdk
segitségével, ahol

7 = (yn,t—l + (AI . 1)ynn,t—1: Tint + (’\’ - 1)51m oy TKnt + (AI s l)xkn (19)
X és y a korabban definidltak.

Megjegyzés: Ha a folyamat kezdeti megfigyeléseirdl (yn,,n = 1,..., N) feltessziik,
hogy azok nem valdsziniiségi valtozok, akkor E(yn,u,) = 0. Ekkor
/\I = O';i

a2 +To}

vagyis a N esztimdtor egybeesik a GLS esztimdtorral, ami ebben a specialis
esetben ezért konzisztens. Ekkor a ) esztimdtor egy kétlépéses becslésre
egyszeriisodik.

3. A Monte-Carlo kisérlet menete

A kisérletben hasznalt modell az egyszeriiség kedvéért csak egy egzogén viltozét
tartalmaz. A modell a kovetkezd:

Unt = QY gt + bTniEme =1, ,N; t=1,...,10 (20)
€nt = Up = Wny.
A reziduumokra vonatkozé feltevések megegyeznek a korabbiakkal.

Az egzogén viéltozd stacioner AR(1) folyamat:

Zny = CEn,t—1 + Wni, (21)
ahol
Buny =0; Ewpwpipr = bppbipra’
Eupwni = Ewpgwniy =0 Va,n' 8t
& w
0= 7o (22)

Mivel egy koradbbi tanulminyban (1d. P. SEVESTRE (1987)) a kezdeti megfi-
gyelésre vonatkozé eltéré feltevések hatasa elhanyagolhaténak bizonyult, az y-okat
general6 folyamatra csak egy feltevéssel éltiink, azzal, hogy stacioner:

Un Wno
gy

s ﬁ; n=1,...,N. (23)

Yno = bzno +



Dinamikus hibakomponens modellek kiilonbézé konzisztens esztimatorai 47

Az igy definidlt (20)-(23) modell y és z valtozéira 100 kiilonbézé mintat
generaltunk. Ez a kovetkezOképp tortént:

— Két mintanagysdgra (N = 25 és N = 180) 100 darab kiilonb6ézé mintat:
N(2(T + 1) +1) fiiggetlen, azonos eloszldsti véletlen szémot generaltunk a RATS
Skonometriai programcsomag véletlen szam generatoraval. (Vagyis N értéket az
u-kra, N(T + 1) értéket a w-kre és N(T + 1) értéket a w-kra.)

— Ezeket a véletlen szdmegyiitteseket gy transzformaltuk, hgy szérasnégyzetitk a
kovetkezd legyent:

o2 =105
02 =0.1,0.5,0.9
02 =0.9,05,0.1
majd ezekbdl az
a=0.1,05,0.9
=0.5,
c=10.9

értékekkel (20)-(23) megfigyelésenkénti iterdcidjaval generaltuk az z és y értékét.
Igy minden paraméter kombinaciénal 100 kiilénbézé N (T+1) elemii minta all ren-
delkezésiinkre az z-re és y-ra, amelyek mindegyike lehet8vé teszi, hogy a modellt
N egyedet (N = 25,180) és 10 td8pontot (T = 10) tartalmazd mintara becsiiljiik.

A (20) modellt ezen adatok felhasznilasaval becsiiltiik a 2. részben bemutatott
mddszerekkel. Osszességében 20 kiilénbdzd becslési eljérdst vizsgaltunk:

— A Balestra-Nerlove esztimatort (BN) valamint az ennek megfeleld kdzelit A’
(LBN) és GBN® (GBNN) esztimatorokat.

— A Balestra-Nerlove within-esztimitort (BNW) valamint az ennek megfeleld
kozelité A’ (LBNW) és GBN (GBNW) esztimatorokat.

— A két Anderson-Hsiao esztimatort (AH1, AH2) valamint az ezeknek megfeleld
kozelitd A’ (L1, L2) és GBN (GBN1, GBN2) esztimatorokat.

-~ Az ,egrogén” Anderson-Hsiao esztimatort (AH3) valamint az ennek megfelels
kozelité A’ (L3) és GBN (GBN3) esztimatorokat.

— Az idSpontok kozotti (Between Periods) esztimatort (BP) valamint az ennek
megfeleld kozelitd A’ (LP) és GBN (GBNP) esztimatorokat.

— A valédi X esztimétort (LL).

— A valddi éltaldnositott Balestra-Nerlove esztimatort (GBN).

* Vagyis mindegyik esetben fennill a o2 + ¢2, = 1 egyenldség.
® GBN jeldli a tovdbbiakban az &ltaldnositott (generalized) Balestra-Nerlove esztim4tort.
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Megjegyz€és: A kétlépéses médszerekben p-t a

-——&‘2‘ (24
formula segitségével becsiiltiik, ahol

p=

i = Z(y — fjn.-1 — bZp — d)? (25)
n—l
valamint
1 N T
2 _ = ~ = 3 = 2

oy = N—(m 'é:l ;((!Im —9n) — a(yn,t—l = ¥n,-1) — b(zn: — Zn))* (26)

az Eynoun-t pedig
Eynou, = Z(yno yO)(yn T ayn,—l - bxn - d) (27)

n=l

képlettel szdmitottuk.

Mint azt a megel6z6 Gsszefiiggések is mutatjék, annak ellenére, hogy az elméleti
modell nem tartalmaz konstans tagot, (NERLOVE [1967,1971] nyomin) azt is
becsiiltiink. Ezek utdn minden rendelkezésiinkre &ll a szimuldciés kisérletek ered-
ményeinek értékeléséhez.

4. Az esztimdtorok tulajdonsdgainak Gsszehasonlitdsa

A nagy tomegli numerikus eredmény emésztheté formaban valé bemutatdsanak
nehézségét figyelembe véve vigy dontéttiink, hogy az eredmények ismertetése soran fi-
gyelmiinket az ,adott helyzetnek megfelel6” esztimétor kivilasztdsinak problémdjira
koncentriljuk.® Pontosabban az ismertetés sordn azon kutaté szempontjait vettik fi-

gyelembe, aki azt szeretné tudni, hogy egy adott helyzetben melylk becslési médszert
érdemes eldnyben részesiteni, és melyik alkalmazasa keriilend8”

6 A szimitott eredmények terjedelme kovetkeztében itt csak ezek egy részének bemu-
tatdsira van méd. Ebben a részben a szimuldcidk eredményeibdl csak a legfontosabb
eredményeket emeljik ki. Kivdnsigra az érdeklédd Olvasé rendelkezésére bocsitjuk
részletes szamitdsi eredményeinket is.

7 Egy kordbbi tanulmdnyban (P. SEVESTRE (1987)) bemutattuk, hogy az egzogén
véltozé egyiitthatéjanak becslésére szinte mindegyik esztimdtor tulajdonségai kielégitd-
ek (kis torzits és MSE). fgy a térgyalds a késleltetett endogén valtozé egyiutthatéjinak
becslésére koncentril, ahol az eredmények sokkal vdltozékonyabbak.
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4.1. Az ,egylépéses” eszlimdtorok

4.1.1. A torzitds és szérds dsszehasonlitdsa kis N esetében (N = 25)

1. tdbldzat
A legtorzitottabb esztiméator

p 0.1 0.5 0.9
a
0.1 BP BP BP
(-.1365) (-.1372) (-.1145)
0.5 BP AH1 BP
(--2320) (.4299) (-.1216)
0.9 AH2 BP BP
(.5132) (-.1619) (-.074)
2. tdbldzat
A legkevésbé torzitott esztimédtor
p 0.1 0.5 0.9 =
a
0.1 AH3 AH3 AH2
(-.0034) (--0076) (-.0030)
0.5 AH3 AH2 BNW
(-.0028) (.0029) (.0298)
0.9 BNW BNW BNW
(-.0045) (--0036) (-.0018)
3. tdbldzatl
A legkisebb hatésossdgn esztimétor
P 0.1 0.5 0.9
a
0.1 BP BP AH1
(.0740) (.0729) (.0649)
0.5 AH1 AH1 AH2
(.5066) (1.989) (13.351)
0.9 AH2 AH2 AH2
(155.48) (.7689) (.2645)

A fenti tabldzatok alapjin megéllapithaté, hogy kis egyedszém (N = 25) és
erésen autokorrrelalt endogén valtozd (a = 0.9) esetében a torzitds és a sz6rédés szem-
pontjabdl egyardnt az egyedek kozotti (within) Balestra-Nerlove esztimdtor (BNW)
tlinik a legjobbnak.
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4. tdbldzat
A leghatésosabb esztimaitor

) 0.1 0.5 0.9
a

0.1 AH2 AN2 BNW
(.0094)  (.0108)  (.0034)

0.5 BN BNW BNW
(.0108)  (.0105)  (.0020)

0.9 BN BNW BNW
(.0031)  (.0118)  (.0021)

Az idSpontok kdzotti esztimator (BP) ezzel szemben erdsen torzitottnak és megle-
hetésen kis hatdsossaginak bizonyult. A médszerhez tartozé alacsony szabadsagfokot
figyelembe véve ebben semmi meglepd sincs.

Gyengén vagy kozepesen autokorreldlt endogén véaltozé (a = 0.1,0.5)-esetén
dilemmaba keriiliink, mert a legkevésbé torzitott és a leghatdsosabb esztimatorok
kiilonbozSek. A legkevésbé torzitottnak ezekben az esetekben az Anderson-Hsiao
osztalyba tartozd esztimdtok bizonyultak, mig a Balestra-Nerlove osztalyba tar-
tozék a leghatékonyabbak. Megfigyelhet, hogy a Balestra-Nerlove esztimdtorok az
atlagos négyzetes hiba (MSE) tekintetében feliilmiljék az Anderson-Hsiao osztalyt
a kozepesen autokorrelalt endogén véltozdk esetében, mig alacsony autokorreldcio
(a = 0.1) esetében tobbnyire ennek ellenkezje az igaz.

4.1.2. A torzitds és szords Gsszehasonlitisa nagy N esetében (N = 180)

5. tdbldzat
A legnagyobb MSE

) 0.1 05 0.9
a

0.1 BP BP A1
(9270)  (9174)  (.1004)

0.5 AH1 AH1 AH2
(5547)  (2.174)  (13.358)

0.9 AH2 AH2 AH2
(155.75)  (.7702)  (.2657)

Mint azt a fenti tablazatok viligosan jelzik, nagy egyedszdm esetén egyértelmiien
megvalaszolhatd a kérdés, melyik esztimatort érdemes a torzitds szempontjdbél
elényben részesiteni, és melyiket nem: szinte kivétel nélkiil mindig az idépontok
kozotti (BP) esztimdtor a legtorzitottabb és a Balestra-Nerlove within esztimator
(BNW) torzitdsa a legkisebb.

Nem ilyen egyértelmii a vilasztas a hatdsossagi kritérium szempontjdbdl. Mégis,
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6. tdbldzat
A legkisebb MSE

P) 0.1 05 0.9

a

0.1 AH2 AH2 BNW
(.0096)  (.0108)  (.0034)

0.5 BN BNW BNW
(0196)  (.0106)  (.0020)

0.9 BN BNW BNW
(.0031)  (.0118)  (.0021)

7. tdbldzat
A legtorzftottabb esztimdtor

P 0.1 0.5 0.9
a
0.1 BP BP BP
(-0131)  (-1200)  (-.0704)
0.5 BP BP AH1
(-1654)  (.1384)  (-.0697)
0.9 BP BP BP
(-.1392) (-.0972) (-.0168)

8. tdbldzat
A legkevésbé torzitott esztimdtor

) 0.1 05 0.9

a

0.1 BNW BNW BNW
(-0007)  (-.0051)  (-.0045)

0.5 BNW BNW BNW
(--0017)  (.0005)  (.0002)

0.9 BN AH3 BNW
(-.0005)  (-.0006)  (-.0003)

a kovetkezd tablazatok azt jelzik, hogy a leghatdsosabb mddszer keresése ugyanarra
az eredményre vezet, mint amire (N = 25) esetében: a mdsodik Anderson-Hsiao
médszer szemmel ldthatélag nagyon jél viselkedik, amikor a késleltetett endogén
valtozé egyiitthatdja alacsony (a = 0.1). Mas esetekben az egyedek kozétti (Within)
Balestra-Nerlove esztimatort célszerd valasztani.

A legkevésbé hatékony esztimator tekintetében azonban lényeges kiilonbség van
az N = 180 és az N = 25 eset kozott. N = 180 esetében az idpontok kozti esz-
timator a legkisebb hatdsossdgi esztimator, mig N = 25 esetében idénként némelyik
Anderson-Hsiao esztimdtor is osztozott ezen a rossz mindsitésen.
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9. tddbldzat
A legkisebb hatdsossdgii esztimator

) 0.1 05 0.9
a
0.1 BP BP BP
(.0783)  (.0744)  (.0480)
0.5 BP BP AH1
(0839)  (0.745)  (.0653)
0.9 AH2 AH2 AH2
(:2374)  (.0990)  (.0155)

10. tdbldzat
A leghatésosabb esztimaitor

P 0.1 0.5 09
a
0.1 AH2 AH2 BNW
(.0012)  (.0014)  (.0004)
0.5 BN BNW BNW
(:0016)  (.0013)  (.0002)
0.9 BN BN BNW
(.0003)  (.0003)  (.0002)

Az eddigiek alapjan megdllapSthatd, hogy az MSE szempontjabdl ,legjobb” eszti-
métor nagyon kozel van ahhoz, amit N = 25-re kaptunk. A mdsodik Anderson-Hsiao
mdédszert célszerdi alkalmazni, amikor a késleltetett endogén véltozé autokorrelacidja
gyenge (a = 0.1), mig az ettd] eltérd esetekben a Balestra-Nerlove within esztimatort
tinik a ,legjobb” vilasztasnak.

11. tdbldzat
A legnagyobb MSE

p 0.1 0.5 0.9
a
0.1 BP BP BP
(.0957)  (.0888)  (.0530)
0.5 BP BP AH1
(1113)  (.0937)  (.0701)
0.9 AH2 AH2 AH2
(2376)  (.0994)  (.0155)
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12. tdbldzal
A legkisebb MSE

p 0.1 05 0.9
a

0.1 AH2 INID) BNW
(0012)  (.0014)  (.0004)

05 BN BNW BNW
(.0016)  (.0013)  (.0002)

0.9 BN BN BNW
(.0003)  (.0003)  (.0002)

4.2. A kétlépéses esztimdtorok

4.2.1. A kétlépéses mddszerekhez kapcsolédd hatdsossdgnyereség

A kétlépéses mddszerek alkalmazasinak oka az a remény, hogy az egylépéses
moddszereknél hatdsosabbak. A kozelité &ltaldnositott Balestra-Nerlove mdédszer
esetén — legaldbb is aszimptotikusan — bizonyitott ez a hatdsossdgnyereség a
megfeleld egylépéses mddszerhez képest. De semmit sem tudunk a kozelitd A esztima-
tornak a megfeleld egy lépéses esztimatoréhoz képesti hatdsossagdrol, és a kétlépéses
médszerek relativ hatdsossdgardl sincs semmilyen informaciénk.

A kovetkezé pontokban olyan eredményeket mutatunk be, amelyek ezekre a
kérdésekre legaldbb részleges valaszt adnak.

4.2.1.1. Hatdsossdgnyereség kis N esetén (N = 25)

A kétlépéses mddszerekhez kapcsolédé hatasossagnyereségnek fontos jellemzdje,
hogy ez a nyereség minden esetben létezik. Mégis, gy tiinik, hogy ez a kozelits X' es-
ztimator esetében nagyobb, mint a kozelité dltaldnositott Balestra-Nerlove esztimator
hasznalatakor.

Az eredmények minden megvizsgilt paraméterkombindcidra érvényesek (I1d. a
20. tdblizatot).

Pontosabban, a leghatdsosabb egylépéses instrumentalis viltozds esztimdtort a
leghatdsosabb kétlépéses esztimatorhoz hasonlitva kitiinik, hogy a nyereség 1.7-10-
szeres kozott mozog (v.5. a 4. és a 20. tdbldzatokat). Ennek ellenére fel kell hivni a
figyelmet arra, hogy nem minden kétlépéses esztimator hatdsosabb az egylépéseseknél
(v.0. a 4. és a 19. ldbldzatokat).

Ugy tiéinik, kismintaban is érvényesiil a kétlépéses esztimatorok szérdsinak asz-
imptotikus fiiggésége/fiiggetlensége az elsd lépésben vilasztott esztimdtortsl.®

A kozelité altaldnositott Balestra-Nerlove esztimdtor szérdsa fiiggetlen attdl,
melyik esztimatort hasznaljuk az elsé 1épésben. Ez az eredmény egyben azt is jelzi,

8 Ld. P. SEVESTRE és A. TROGNON parhuzamosan kozélt cikkét.
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hogy ennél az esztimitorndl gyakorlatilag semmilyen hatdsossagveszteséget sem je-
lent egy konzisztens esztimétorral becsiilt kovarianciamdtrix hasznéilata az elméleti
helyett.

A kozelitd X' esztimdtor hatdsossiga ezzel szemben erdsen fiigg az elsé lépésben
valasztott esztimdtortdl.

Ezek az eredmények szinte mindegyik paraméterkombinacidira érvényesek.
18. tdbldzat

A legkisebb hatédsossdgii ’es a leghatésosabb
kozelltd X' esztimétor szérdsnégyzetének arénya

P 0.1 05 09

a
0.1 1.188 1.403 2.643
0.5 1.320 2.409 5.941
0.9 5.259 6.452 3.457

14. tdbldzat
A legkisebb hatésossagu és aleghatasosabb
kozelitd GBN esztimator szérdsnégyzetének arénya

) 0.1 0.5 0.9

a
0.1 1073 1.040  1.042
0.5 1.259  1.068  1.058
0.9 4075 1.909  1.163

Végiil megemlitendd még, hogy a kozelité X esztimator nem mindig szdmithaté
a (16) modellre alkalmazott OLS-sel. Ez a probléma azokban az esetekben meriilt fel,
amikor a = 0.9 volt, és az els8 lépésben haszndlt esztimator az idSdimenzié szerinti
véltozékonysdgon alapul (AH1, AH2.AH3,BNW, BP), mert a ) becslése szimos eset-
ben negativ volt (legfeljebb az esetek 30 %-dban, tobbnyire azonban csak 1-3 %-aban).
Mivel a (16) modellre alkalmazott OLS becslés sordn e paraméter négyzetgyokét kell
szdmitani, az eljirds a fenti esetekben nem volt alkalmazhaté. A probléma azon-
ban konnyen megkeriilhetd, ha a kézelité A’ esztimétort a (19) egyenletben megadott
instrumentalis véltozék segitségével szamitjuk, amikor is a )’ négyzetgyokére nincs
sziikség.

Lassuk ezutan, mi mondhatd ezekrdl a médszerekrsl nagy N-re.
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4.2.1.2. Hatisossdgnyereség nagy N esetén (N = 180)
A kétlépéses médszerekkel elérhetd hatasossdgnyereség ebben az esetben is szig-
nifikans:

Emellett a kozelits &ltalinositott Balestra-Nerlove esztimator szérisinak az
elsé lépésben hasznalt esztimatortdl valé fiiggetlenségére vonatkozé aszimptotikus
eredményeket teljes egészében igazolja.

A kozelitd N esztimator hatisossiga ezzel szemben egyértelmiien figg az elsé
lépésben vilasztott esztimdtortol.

Ezek az eredmények minden paraméterkombindcidra érvényesnek bizonyultak.
15. tdbldzal

A legkisebb hatdsosségu és a leghatdsosabb
kbzelitd A esztimAtor szdrdsnégyzetének ardnya

P 0.1 0.5 0.9
a
0.1 1.987 4.111 3.734
0.5 4.752 12.17 19.90
0.9 25.89 24.15 41.34

16. tdbldzal
A legkisebb hatﬁsosségﬁ és a leghatdsosabb
kozelitd GBN esztimdtor szérdsnégyzetének ardnya

P 0.1 05 0.9

a
0.1 1.059 1.010 1.006
0.5 1.145 1.022 1.024
0.9 2.218 1.343 1.077

4.2.2. A torzitds és szdras osszehasonlitdsa

4.2.2.1. A torzitds és szérds Gsszehasonlitdsa kis N esetén (N = 25)

Mint az aldbbi tiblizatok alapjan j6l lathaté, a torzitis és a hatdsossig
egymésnak ellentmondé kritériumok. A legkevésbé torzitott esztimdtor, ami tobb-
nyire a kozelits ltaldnositott Balestra-Nerlove esztimdtorok osztdlydhoz tartozik,
egyben gyakran a legkevésbé hatdsos is (v.6. a I8 és 19. tdbldzatokat). Masrészt
az esztimatorok kozelitd ) osztalya tiinik a leghatdsosabbnak, de ezeknél tobbnyire
— kiiléndsen alacsony p értékekre — gyenge negativ torzitas figyelhet meg.
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17. tdbldzat
A legtorzitottabb esztimator

P) 0.1 0.5 0.9

a

0.1 LP LP LBN
(--0583)  (-.0228)  (-.0122)

0.5 LP LP L1
(--0789)  (-.0358)  (.0269)

0.9 LPN LPN LPN
(-.0590)  (-.0429)  (-.0107)

18. tdbldzat
A legkevésbé torzitott esztiméitor

) 0.1 05 0.9

a
0.1 GBNN LBN __ GBNN
(--0160)  (-.0018)  (-.0029)
0.5 GBNI  GBNN  GBNN
(--0084)  (-.0055)  (-.0018)
0.9 GBNP GBN2  GBNN
(-.0042)  (-.0051)  (-.0005)

19. tabldzat
A legkisebb hatdsossigii esztimétor

p 0.1 0.5 0.9
a

0.1 GBNI __ GBNN __ GBNN
(.0268)  (.0168)  (.0034)

0.5 GBNP  GBNI Ll
(0148)  (.0092)  (.0047)

0.9 GBN3  GBN3  GBN1
(.0160)  (.0094)  (.0017)

Ennek ellenére, figyelembe véve, hogy a torzitds a kétlépéses esztimatorok
tilnyomo részénél meglehetdsen kicsi, igy tiinik, hogy annak, aki a legkisebb dtlagos
négyzetes hibaji esztimatort kivanja alkalmazni, tobbnyire a kdzelité A’ esztimatorok
valamelyikét érdemes vélasztania.

4.2.2.2. A torzitds és a szérds Osszehasonlitasa nagy N esetén (N = 180)

Mint az az alabbi tabldzatokban vildgosan latszik, a kiilonbdz8 vizsgalt kétlépéses
esztimatorok relativ torzitdsira az N = 25 mellett nyertekhez nagyon hasonld,
mindségileg megegyezs eredményeket kaptunk.
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20. tdbldzat
A leghatésosabb esztimétor

p 0.1 0.5 0.9
a
0.1 LP LP L2
(.0038) (-0038) (.0020)
0.5 LBN LBN LBNW
(-0027) (.0028) (.0012)
0.9 LBN LBN LBN
(.0007) (.0006) (-0002)
21. tdbldzat
A legnagyobb MSE
p 0.1 0.5 0.9
a
0.1 GBNP GBNN GBNN
(.0276) (.0169) (.0034)
0.5 GBNP GBN1 L1
(.0144) (.0092) (.0054)
0.9 GBN3 GBN3 GBN3
(.0160) (-0094) (.0018)
22. 1dbldzal
A legkisebb MSE
p 0.1 0.5 0.9
a
0.1 LBN LP L2
(.0050) (.0040) (.0021)
0.5 LBN LBN LBNW
(.0042) (.0029) (.0012)
0.9 LBNW LBNW LBN
(.0028) (.0018) (.0003)

57

A legkevésbé torzitott esztimdtor tobbnyire a kozelité altaldnositott Balestra-
Nerlove esztimatorok osztalydhoz tartozik (1d. 24. tdblizat), mig a leghatékonyabb

médszerek altaldban kozelité A’ tipusuak.
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23. tdbldzat
A legtorzitottabb esztimator

) 0.1 05 0.9
a

0.1 LP LP LP
(--0530)  (-.0152)  (-.0090)

0.5 LP L1 L1
(-.0666)  (-.0264)  (.0285)

0.9 LBN LBN L1
(--0523)  (-.0383)  (-.0264)

24. tdbldzal
A legkevésbé torzitott esztimator

) 01 05 0.9
a

0.1 GBNN _ GBNW L1
(.0000)  (.0000)  (.0000)

0.5 GBNN GBN2  GBNP
(:0024)  (.0000)  (.0001)

0.9 GBN1  GBNN LBN
(.0004)  (-.0001)  (.0000)

Az N = 25 litottakhoz hasonléan, figyelembe véve, hogy a kétlépéses esz-
timdtorok torzitdsa majdnem mindig kicsi, a legkisebh atlagos négyzetes hibajd esz-
timdtornak leggyakrabban az egyik kozelits A’ osztalyba tartozd esztimator bizonyult.

25. tdbldzat
A legkisebb hatdsossdgu esztimétor

) 0.1 0.5 0.9
a
0.1 GBNP GBNN LP
(.0038) (.0022)  (.0008)
0.5 GBNP L2 L1
(.0021)  (0.0036)  (.0028)
0.9 Ll LP L1
(.0016) (.0014)  (.0015)
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26. tdbldzal
A leghatasosabb esztimator

p 0.1 0.5 0.9
a
0.1 L2 L2 L2
(.0004) (-0004) (.0002)
0.5 LBN LBN LBNW
(.0003) (-0003) (.0001)
0.9 LBN LBN LBN
(.0001) (.0000) (.0000)
27. tdbldzat
A legnagyobb MSE
p 0.1 0.5 0.9
a
0.1 GBNP GBNN LP
(.0038) (.0022) (-0009)
0.5 LP L2 L1
(.0059) (.0036) (.0036)
0.9 LP LP L1
(.0033) (.0015) (.0022)
28. tdbldzal
A legkisebb MSE
p 0.1 0.5 0.9
a
0.1 LBN L2 L2
(.0013) (.0005) (-0002)
0.5 LBN LBN LBNW
(.0014) (-0003) (.0001)
0.9 LBNW LBNW LBN
(.0005) (.0004) (.0000)

5. Kovetkeztetések. Melyiket valasszuk?

59

Mint azt az eddigiekben ismertetett eredmények jelzik, az, hogy melyik a leg-
megfelelébb esztimator, az megitélés kérdése.

Ha valaki torzitatlan esztimatort keres, akkor jobbnak tiinik egy, a kozelitd
altaldnositott Balestra-Nerlove esztimdtorok osztalyiba tartozé médszer alkalmaza-
sa. Az, hogy az osztéalyon belil melyik esztimdtort vdlasszuk (vagyis az els6 lépésben

alkalmazott esztimator) a paraméterek értékétsl fiigg.

Amennyiben a mddszer hatdsossigat tekintjik a donté kritériumnak, akkor
kozelitd A esztimator alkalmazasa ajinlhatd.
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Ezek mellett még a hibatagok struktirijdnak félrespecifikalasival szembeni ro-
bosztussag lehet megfontolasra érdemes kritérium. Amennyiben az egyedhatds és az
z valtozdk kozotti pozitiv korreldcidra szamitunk, egyik olyan esztimdtor sem lesz
konzisztens, amelyik ezen valtozék késleltetettjeit hasznalja instrumentumként (ilyen
pl. az Osszes Balestra-Nerlove osztalyi esztimdtor). Ha viszont arra gyanakodhatunk,
hogy az w-t hibatagok autokorreldltak, akkor az Anderson-Hsiao esztimatorok nem
konzisztensek.

Hivatkozéasok

ANDERSON T.W. és C. HSIAO (1982): ,Formulation and estimation of dynamic
models using panel data”. Journal of Econometrics, vol. 18, pp. 578-606.

ARELLANO M. és S. BOND ,Some tests of specification for panel data: Monte -
Carlo evidence and an application to employment eqations.” Working Paper,
Institute for fiscal Studies.

BALESTRA P. és M. NERLOVE (1966): ,,Pooling cross-section and time-series data
in the estimation of a dynamic model” Econometrica, vol. 34, pp. 585-612.

GOURIEROUX C., A. MONFORT és A. TROGNON (1981): Asymptotic least squares.
Application to qualitative models Document de travail INSEE — ENSAE No
8108.

LIVIATAN N. (1963) , Consistent estimation of distributed lags” International Eco-
nomic Rewiew, vol. 4, pp. 44-52.

NERLOVE M. (1971) , Further evidence on the estimation of dynamic economic rela-
tions from a time-series of cross-sections” Econometrica, vol. 39, 99. 359-382.

SEVESTRE P. (1987): ,,Consistent estimators for dynamic error component models:
a comparative simulation study”. ERUDITE Working Paper No 87-03.

SEVESTRE P. és A. TROGNON (1983): ,Proriétés de grands échantillons d’ une
classe d’ estimateurs des modeles autoregressifs a erreurs composees.” Annales
de I'INSEE, No 50, pp. 25-49.

SEVESTRE P. és A. TROGNON (1985): ,,A note on autoregressive error components
models” Journal of Econometrics, vol. 28, pp. 231-245.

SEVESTRE P. és A. TROGNON (1988): ,, Two step methods for dynamic error com-
ponents models: a note” ERUDETE Working Paper No 88-05.

TROGNON A. (1987) Efficacité des procédures en deuz étapes: le cas des M-
estimateurs quasi-généralisés Document de travail INSEE/ENSAE. )

WHITE H. (1984): Asymplotic theory for econometricians Academic Press.



Szigma, XXI. 1989/90. 1. sz.
DENNIS J. AIGNER — KHALIFA GHALI

Onkivalasztds a lakossdgi elektromos dram
dijszabasi kisérletekben*

1. Bevezetés

A tanulmdany a lakossigi elektromos dijak meghatdrozdsira vonatkozé dgyne-
vezett ,a felhasznalds id8pontjatdl figgs” (time-of-use, TOU) dijszabdsi kisérletek
egyes kérdéseit vizsgilja** Az utébbi id6ben tobb tanulmany foglalkozott azzal a
kérdéssel, hogy a kifinomult TOU dijszabdsi kisérletek a haztartasi reakcick tekinte-
tében hasonlé eredményeket produkaltak-e (KOHLER és MITCHELL (1984), CAVES,
et al. (1984), AIGNER és LEAMER (1984), CHRISTENSEN ASSOCIATES (1983)).
Jéllehet az ot kisérletbdl harom onként jelentkezdk mintdjan alapult, egyik idézett
tanulmény sem szamolt azzal a potencidlis torzitassal (selection bias), amit az okoz,
hogy a mintdk lényegében onkivalasztis (self selection) wtjan jottek létre. Ennek
a kérdésnek a vizsgélata itt kilonésen fontos, mivel az Electric Power Research In-
stitute piacra dobott egy RETOU nevil programcsomagot, amely a CHRISTENSEN
ASSOCIATES (1983) munkdjén alapul, és amelyet a kdzszolgaltatdsi iparban széles
korben hasznalnak arra, hogy a kotelez6 bevezetés elbiraldsa érdekében elSrebecsiiljék
a TOU tarifak hatasat.

Az Onkivalasztasbdl eredd torzitds problémdja és a korldtozott vagy csonkitott
mintakon alapulé modellek konzisztens becslésének kérdése TOBIN (1958) alapvetd
jelentdségli cikkének megjelenése Sta az érdeklédés kozéppontjaban all.

Az utébbi idSben tobb dltaldnos eljarast is kifejlesztettek a probléma kezelésére.
Lisd errdl példdul McFADDEN (1981), AMEMIYA (1981, 1984), MADDALA (1983),
és HENSHER-JONSON (1981) &sszefoglalé tanulmanyait. Korlatozott és csonkitott
mintakkal foglalkozik HECKMAN (1976, 1979) és AMEMIYA (1973), tovdbba az
onkivalasztdst magukban foglaldé modellek elemzése taldlhaté GRONAU (1974),
MADDALA (1977) és LEE (1982) tanulmanyaiban ***

Ebben a tanulmanyban a relevans TOU kisérletek adatait elemezzik egy olyan
modellben, amelyben tesztelhetd és korrigalhaté az onkéntes részvételbdl szarmazéd
onkivalasztasi torzitds. Néhany kisérletben ugyanis a véletlenszerlien kivalasztott

* DENNIS J. AIGNER — KHALIFA GHALI: Self Selection in the residental electricity
time of use pricing experiment. Universily of California MRG Working Paper No
M8737. (Forditotta: VINCZE Jinos.)

** A tovdbbiakban az egyszerfiség kedvéért az angol TOU réviditést hasznaljuk (ford.)

*¥% Magyarul a témérdl lisd bdvebbet példaul KOROSI-MATYAS—SZEKELY: Gyako-
rlati 6konometria, KJK (1990) cimil kdnyvben. (szerk.)



62 DENNIS J. AIGNER — KHALIFA GHALI

haztartasoknak joguk volt visszautasitani a kisérletben vald részvételt, és megmarad-
hattak a hagyomanyos dijszabésndl. Igy tehat azok a héztartisok, amelyek kereslete
viszonylag rugalmatlan, visszautasithattdk a kevésbé elényds tervezett dijszabdst. Ez
olyan torzitds forrdsa lehet, amelynek kévetkeztében a nem korrigalt regresszids egyen-
letek feliilbecsiilhetik az drelassticitasokat.

El8z8leg ezt a kérdést mdr vizsgilta MANNING és ACTON (1980) tanulménya a
los-angeles-i kisérlet adatai alapjin, valamint AIGNER és HAUSMAN (1980), akik
az arizonai esctet elemezték. Itt mind az ot legfontosabb kisérlet adatait fel-
haszndljuk, és médszeriinket Gsszevetjiik az utébb emlitett két tanulmanyban alkal-
mazott mddszerekkel. A kovetkezd fejezetben roviden leirjuk az adatbazist; és a ren-
delkezésiinkre 4116 kisérletek megtervezésének legfontosabb jellemzéit. A 3. fejezetben
ismertetjiik médszeriinket, a 4. fejezetben eredményeinket, mig az 5. fejezetben le-
vonjuk az adddé kovetkeztetéseket.

2. Az adatok

Az 1970-es években az U.S. Department of Energy és elédje a Federal Energy
Administration tizennégy kisérletet kezdeményezett a lakossagi TOU dijszabassal kap-
csolatban, A TOU dijszabds esetén magasabb az dramhasznalati dij csticsfogyasstis
idején — amikor a rendszerkoltségek nagyobbak — azért, hogy az elektromos aram
generalsdnak és elosztdsinak hatérkoltségei pontosabban tiikrozédjenek. Az ilyen
id8ben differencialt dijak bevezetése varhatéan néveli a gazdasagi eréforrdsallokdci-
6jdnak hatékonysagit azdltal, hogy arra osztonzi a fogyasztokat, hogy csokkentsék
csticsterhelésiiket és/vagy csoportositsdk 4t fogyasstasukat a csticson kiviili idészakok
javéra.

A kisérletek megtervezésénck szempontjait értékelte a Research Triangle Institute
(1978) a Department of Energy szdmdra, és a University of Michigan Survey Research
Center (HILL et. al. (1979)), az Electric Power Research Institute szamdra. A
kozzétett eredmények értékelése megtaldlhaté a HENDRICKS — KOENKER (1979),
MIEDEMA et al. (1981) és AIGNER (1985), cikkekben.

Adatbazisunk 6t kisérletet (kzszolgaltatdsi vallalat) adatait tartalmazza az ere-
deti tizennégybdl,! amelyeket a 2.1 i{dblizatban sorolunk fel. Ezeket a kisérleteket a
legjobbaknak tekinthetjiik a tervezettség, kivitelezés és az adatok hozzéférhetdsége
alapjan.

A kisérletek jellemadit a 2.2 tdbldzat mutatja be. Az elsd oszlop tartalmazza a
dijszabési csucsidészakok napi hosszat.

Jelentds sz6rds van ezek tartamaban mind az egyes kisérleteken beliil, mind pedig
ezek kdzott. Kozds azonban, hogy mindegyik periédus reggel 7 és este 11 éra kozé
esik. Az 6t kisérletben Osszesen 14 konfigurdcié létezik, ebbdl 7 a los-angeles-iben.
A megfigyelési idszakok hossza is jelentésen valtozik, a legrovidebb a 12 hénapos

! HIRSCHBERG (1987) hasznalati dtmutatdt és az ot adatbizis részletes elemzését
nyijtja.
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2.1. tdbldzat
Az elemzésben felhaszndlt 6t TOU kisérlet

Kozszolgaltatisi villalat neve Cikkben haszndlt rovidités
Carolina Power and Light Company CP & L
Connecticut Light and Power Company Connecticut
Los Angeles Department of Water and Power Los Angeles
Southern California Edison Company SCE
Wisconsin Public Service Corporation Wisconsin

2.2. tdbldzat
A munkaik jellemzéi

A napi csiics- A kisérlet Fogyasztok Kotelezd Onkéntes
Kisérlet, periédus id6tartama  szima részt- részt-
hossza (6ra) (hénap) vétel vétel
CP&L 8, 10 19 600 X
Connecticut 4 12 391
Los Angeles 3,6,9,12 30 1268
SCE 10 24 600
Wisconsin 6,9,12 36 674 X

2.3. tdbldzal
Kisérleti ratdk

Kisérlet Dijszabisok Csics és normal id6szaki
szdma drardnyok maximuma
CP&L 13 6.2:1
Connecticut 1 16: 1
Los Angeles 17 9:1
SCE 8 9:1
Wisconsin 10 8:1

connecticut-i, a leghosszabb pedig a 36 hénapos wisconsin-i kisérlet.

A 2.2 1dbldzat utolsé oszlopa ad felvildgositdst a minta kivdlasztasirdl, vagyis a fo-
gyasztoi részvétel jellegérél. Harom kisérletben engedélyezték az onkéntes részvételt.
Az SCE kisérletben a fogyasztoknak évi 100 $-t fizettek, és csak akkor szallhattak
ki, ha aldvetették magukat egy felmentési eljrdsnak.? A felmentési eljiras veszélye
és a pénzbeli Gsztonzés kovetkeztében 90 % koriili volt a részvétel. A connecticut-i

2 Az SCE kisérlet részletes leirasat 14sd AIGNER és LILLARD (1984) cikkében.
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kisérletben a TOU és a kontroll csoportok kiilonbozé rétegezett véletlen mintakbdl
szérmaztak. A részvételi dijakat egy Osszegben fizették minden fogyasztonak 50 és
150 $ kozotti dsszegekben attdl fiiggben, hogy az illetd héztartas milyen felhasznaldsi
rétegbe tartozott. A részvételi ardny 87 % volt a TOU fogyaszték esetében, és
91 % a kontroll csoportokban.? A los-angeles-i kisérletben mindenkinek fizettek
részvételi dijat, aki varhatdan a kisérleti dijszabds kovetkeztében tobbletfizetésre
kényszeriilt. A kdrpdtlas egyenld volt a TOU és a sztenderd dijszabéds melletti varhatd
szamldk kiilonbségével, ahol az dramhasznélat feltételezett Osszetételét a szomszédos
aramelldté 4llomds alapjan allapitottdk meg. Ebben a kisérletben a részvételi ardny
90 % koriili.volt.? Ami a TOU kisérleti dfjszabést illeti az 6t kisérletb8l négy alka-
Imazott tobb, mint egy dijat. Mint azt a 2.3 tdblizat mutatja csak Connenticut-ban
volt egységes a dijszabds.

3. A mddszer

Az i-edik fogyasztd y;-vel jelolt elektromos dram fogyasztdsat a kovetkezd folya-
mat hatarozza meg:

v = aif 4w (3.1)

ahol z; a fogyaszidi jellegzetességek vektora és u; foglalja Gssze az z;-t6l fiiggetlen
véletlen tényezdket.

Azokban a mintdkban, amelyekben onkéntes volt a részvétel a (3.1) folyamat nem
tartalmazza az Osszes elérhetd informdcidt, amelyhez akkor jutottunk volna, ha az
Ssszes fogyasztd, akikkel a kisérlet soran érintkezésbe 1éptek részt is vett volna benne.
A részvétel elutasitdsdnak dontése kévetkeztében bizonyos megfigyelések hidnyoznak,
és ha ez a dontés Osszefiigg a fent leirt fogyaszt6i dontéssel, akkor a (3.1)-bél levont
statisztikai kovetkeztetések félrevezeték lehetnek. Amint azt a csonkitott, korldtozott
és Onkivilasztasos modellekrdl szdl6 egyre gyarapodé irodalom bizonyitja komoly
torzitasok és a A becslésének inkonzisztencidja kovetkezhet abbdl, ha a modell speci-
fikaciéjdnak javitdsatdl eltekintiink.

A (8.1) regresszié a fogyasztdi viselkedés részleges specifikicidja. Ez csupan a
rendelkezésre 4llé informécié feldolgozdsinak stddiumat irja le. Nekiink azonban a
modell teljessé tétele érdekében azt is le kell irnunk, hogyan vélasztédott ki a ren-
delkezésre 3ll6 informdcié. Elvben, és a kisérletek feltételeinek figyelembevételével,
vizsgalhatdk az y; véletlen véltozd tulajdonsdgai, és esetleg megallapitjatd, hogy egy
csonkitott modellre van sziikség, mint ahogy azt az AIGNER — HAUSMAN (1980)
cikk illusztralja. A fogyasztdi részvétel jellemzésére azonban nem alkalmas az a fel-
tevés, amely szerint a fogyasztdk részvételi dontésiiket a kisérlet alatti fogyasztasuk
mennyiségére alapozzik, még mielStt a kisérlet elkezd6dott volna. fgy — figyelembe
véve, hogy nem tortént mintakorlatozas — helyesebb azt feltenniink, hogy a részvételt
a fogyaszté preferenciai és specidlis tulajdonsagai befolydsoljdk.

3 Lésd HILL et al. (1979).
* Lisd MANNING és ACTON (1980).
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Egy olyan vélasztdsi helyzet a leirdsahoz, amelyben a fogyaszté donti el, hogy
megmaradjon-e a régi dijszabasnél vagy pedig attérjen a kisérleti dfjszabasra az aldbbi
részvételi dontési fuggvényt specifikdljuk:

T =i+ 3.2)

ahol I} litens, és w; a fogyasztéi jellemz8k egy vektora, amely azonos vagy kiilénbozik
z;-t6l. A w; vektor specifikdcidja a fogyasztéi haszonmaximalizalds azon részébdl
szarmazik, amelyben a részvétel és nem-részvétel kozti dontésrdl van szé.

(3.2)-héz kapcsolédva egy bindris (0,1) valtozét specifikdlhatunk a kovetkezd
alakban:

1, akkor és csak akkor, ha I} > 0);

L= { 0, minden m4s esetben. (3.3)

Ebben a struktdrdban a (3.1), (3.2), (3.3) modell egy Onkivalasztdsos modellt
reprezentdl, amelyben a csonkitds a ldtens I valtozétdl fiigg, nem pedig magatdl
yi-t6l. Fontos megjegyezni, hogy (3.2) és (3.3) az Osszes fogyasztéra vonatkozik
(résztvevdk és nem-résztvevdkre is), mig a (3.1) egyenlet csupén azok viselkedését
magyarazza, akik vallalkoztak a kisérletben valé részvételre. Azaz az Gsszes fogyasztéd
w; adatai figyelembevételével (3.2) és (3.3) leirja a részvételi procedirat, amely a
latens I valtozdtdl fiigg, majd az dnkéntesekre vonatkozé adatokat hasznaljuk a
(3.1) egyenlet becslésére.

Ebben a modellben az 6nkivilasztds tesztelhetd a (3.1) regressziés modell rezidu-
umai és a (3.2) kivalasztasi egyenlet reziduumai korreldciéjanak vizsgélatival. Ha, az
adott @; és w; exogén véltozdk mellett létezik ilyen korreldcid, akkor a hagyoményos
legkisebb négyzetek becslése (OLS) torzitott és inkonzisztens lesz. Ekkor az a
megoldds, hogy a kvalitativ és korldtozott fliggd valtozdk esetén megfelel§ becslési
technikat haszniljuk.

Figyelembe véve azonban a TOU kisérletek természetét és a rendelkezésre &llé
adatokat, a fenti modell alkalmazdsa kétfajta problémat is felvet.

(i) A szelekcids egyenlet paramétereinek becslése adatokat igényel w;-r8l mind a
résztvevSkre, mind a nem-résztvev8kre nézve. Viszont, egyik kisérletben sem
gytijtottek adatokat azokrdl, akik nem véllaltdk a részvételt és nem éallnak ren-
delkezésre felmérések a népesség egészérdl sem.

(ii) A w; véltozdk specifikicidja problematikus a kivélasztasi egyenletben, kiilsnosen,
amikor csak a részvételre valé dontés figyelhet meg a (3.2)-ben szerepld latens
valtozd realizdcidja altal.

Az elsé probléma a kivalasztasi folyamatban rejlé informdciés veszteség kérdé-
séhez kapcsolédik, amely 6nmagdban is silyos gondot okoz a becslések megbizhaté-
ségdnak biztositdsa sordn. Egyebek kozott MUTHEN és JORESKOG (1981), LEE
(1982), és BLOOM-KILLINGSWORTH (1984) cikkei foglalkoztak az efajta modellek
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becslésével. A masodik probléma viszont a fogyasztoi vilasztds modellezése, és a
részvételi motivumok megértése.

A kovetkezd fejezetben a modell kétfokozati becslési technikajat irjuk le. Ezutan
megvizsgaljuk a részvételi 6sztonzék modellezésének kérdését annak érdekében, hogy
meghatarozzuk az onkéntes részvétel jellemz6it, és identifikdlhassuk a w; viltozdkat.
Végiil, ez utobbi megfontoldsok alapjan, alkalmazzuk a kétfokozatd becslési eljaris
megmutatvdn, hogy a TOU kisérletekben létezik olyan informdcié w;-r8l az I} <
0 esetben is, amely felhasznildsival biztosithaté a becslés elsd fdzisanak meg-
valdsithatésiga.

3.1 Egy kétfokozati becslési eljdrds
Ahhoz, hogy levezessiik E(y; I} > 0)-t, felhasznilhatjuk a

vi=ef+ 2yite (3.9)
T

osszefiiggést, ahol e; = u; — 2% p;. Ekkor

B(ull} > 0) = zif+ 22 B(ull; > 0)+ E(alL} > 0)
m

ou $(w}8/7,)

ou B(w(b/o,)

dﬂ+%%MRmh) (3.5)

=zf+

ahol M R(m) = ¢(m)/®(m) a Mill-ariny és a = o, 16.4(.) és ®(.) a sztenderd normélis
eloszlas siirség- és eloszlasfiggvénye. Tehat a (3.1),(3.2), (3.3)-ban implicite definilt
regressziés folyamat a kovetkez8képpen irhaté:

¥ = rif + AM R(uwle) + ¢, (3.6)
ahol
E(g)=0 3.7
Var(e;) = Var(y;|I} > 0) =
= 04(0up/0u)? [(wie) M R(w)e) + MR*(w}a)] (38)
és
A=ouu/o,.

Ha vannak adatok w;-r8l minden fogyasztéra, valamint y;-r8l és z;-rél az
onkéntesekre, akkor a (3.6) egyenlet becsiilhetd HECKMAN (1976) kétfokozati méd-
szerével. A Mill-ardny M R(w}c) el6rejelzett értékét megkaphatjuk, ha a-t becsiiljiik a
(3.2), (3.3) probit modellben. Azonban, amint mdr emlitettiik, nincs specifikdcionk a
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w; valtozckrdl, amelyek a fogyasztdi dontéseket befolydsoljak, és nincs adatunk a nem-
résztvevd fogyasztokrdl sem. Az alabbiakban ezeket a kérdéseket fogjuk megvizsgilni.

3.2 A fogyaszidi részvétel motivumainak modellezése

A haszonmaximalizalé modell keretein beliil maradva feltessziik, hogy a haztarté-
sok az elektromos iram és az egyéb javak kozott igy allokéljak a jovedelmiiket, hogy
hasznossigot maximalizdlnak egy koltségvetési korlat mellett. Feltételezziik, hogy
az elektromos dram irdnti kereslet homotetikusan szepardlhaté az egyéb javak iranti
kereslettdl, és a haztartas preferencidit az aldbbi indirekt hasznossagi fliggvénnyel
reprezentaljuk:

ID = ID(P.(PP,OP),P,,Y,B), (3.9)
ahol P.(PP,OP) az elektromos dram &rindexe, amely fiigg a csicsartél (PP), és a
cstcson kiviili artél (OP). Hasonléképpen P, az egyéb javak drindexe, Y a jovedelem,
B pedig a héztartds preferencidira haté paraméterek vektorat reprezentdlja. Ezt
a formulat alkalmazta CAYES, HERRIGES és KIRSCH (1987), akik az Onkéntes
részvételnek a kozszolgaltatdsok bevételeire valé hatésdt elemezték. Mi itt egy ha-
sonld eljdrst alkalmazunk a fogyasztd részvételi dontését befolydsolé (w;) véltozdk
identifikdciéjahoz.

Az elektromos dram drindexéhez a CES fliggvényformat vélasztottuk.

P,(PP,OP) = [Sg(PP)l_” [ S;!)(OP)I'”]IM""

1—0 1/1-0
s} (%’Z—) +(1-5)) -(OP) (3.10)

ahol

o a csiics és normalis fogyasztds kozotti Allen-féle parcialis helyettesitési rugalmassig,
és

S{ a teljes elektromos 4ram felhasznaldsdnak a csiicsidészak alatt fogyasztott része,
amikor PP = OP.

Az Sg csticsiddészaki részardny jelzi azt, hogy a haztartds hogyan viszonyul a
TOU ratékhoz, mivel, ha ez alacsony, akkor a hdztartas jél jir ennek bevezetésével
akkor is, ha nem médositja fogyasztdsi szerkezetét. A helyettesitési rugalmassig azt
méri, hogy a haztartds mennyire tudja atcsoportositani fogyasztasat a csicsidGszakrol
a normdl id8szak irdnyaba. Reprezentdljuk a (3.9)-beli indirekt hasznossagi fliggvényt
az alabbi konstans elaszticitasd formadval:

Y\ 1 P\ 1 |,
ID(P;,PnY, B) = (Fn) I—_A bl [(E) -1—+—n € (3.11)
ahol 7 az elektromos dram sajét-drrugalmassiga
_ Oin(X.)

7= Bin(P,)
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és A az elektromos dram jovedelem-rugalmassiga,

__Oin(X,)
T ain(Y)’

ahol X, a teljes elektromos dramfogyasztast reprezentilé mennyiségi index. A 6
paraméter az egyforma dijak melletti elektromos dram felhasznilésira vonatkozik.
Ha Pp-t 1-nek vessziik (azaz numeraire-nek), akkor (3.9)-et behelyettesitve (3.11)-be
azt kapjuk, hogy

yi-A  plingd

ID(P.,Y, B) = 1— BETY
- (1+n)/(1-0)
Yl_'\ 1+n .8 1-0
= - (OP)_E st E +(1- Sj) (3.12)
1-2A 147 P\or P

Tehdt az indirekt hasznossagi fliggvény B = (Sf,' 10,1, A, 0) paraméterei azok,
amelyek a fogyasztoi preferencidk valtozatait reprezentdljsk. Alkalmazzuk a Roy-
azonossagot a (3.12) formuldra:

E=P.X, = Pltry*ef

Sp = (PP)T'X” = (3.13)
= 5§ (58)""° (3.14)

SH(ER) " +1-8f

ahol E' = (PP)X, + (OP)X, az elektromos 4ramfogyasztis sszes koltsége, és Sp a
teljes fogyasztds cavicsiddszakra esS hdnyada. A csiics és normal idSszaki fogyasztast
ekkor a kovetkezd két formula hatirozza meg:

S, B

p = _(P—P)' (3.15)

Xo= (_1%}5‘ (3.16)

Most tegyiik fel, hogy egy hdztartast, amely eddig a sztenderd PP = OP = P,
dijszabds szerint fizetett megkérdeznek, hogy hajlandé lenne-e résztvenni egy onkéntes
TOU programban PP és OP dijszabds mellett. A héztartis vallalkozni fog erre, ha
a TOU dijszabés névelni fogja az 4ltala elért hasznossagot,’ azaz

ID(P.,Y,B) > ID(P,,Y, B). (3.17)

5 Az egyszeriiség kedvéért feltesszik, hogy nincs fix kéltség, sem a TOU, sem pedig a
sztenderd dijszabds esetén.
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Ezt a feltételt megfogalmazhatjuk a kiaddsi fiiggvényekkel is:

G(B) = E[P,, ID(P.,Y, B), B] - E[P,,ID(P.,Y,B),B] =
= E[B,, ID(P,,Y,B),B] - Y >0, (3.18)

ahol E(P,,ID, B) az a minimélis kiaddsi szint, amely elég ahhoz, hogy ID hasznossagi
szintet érjenek el P, ar mellett.

A (3.18) feltétel meghatdrozza az figynevezett altalinositott ekvivalens varidciot
(generalized equivalent variation), amely természetes joléti mérészamot is szolgdltat.®
G(B) mutatja annak a kompenziciénak a mértékét, amelyet a hdztartds szdmdra
kellene fizetni azért, hogy ne vegyen részt a kisérletben. Tehét a feltétel azt jelenti,
hogy a hédztartas részt fog venni, ha pozitiv Gsszeget kellene kapnia azért, hogy a
sztenderd dijszabdsnal maradjon.

Ezenkiviil a hdztartds részvételi dontése fiigg a B és Y a4ltal reprezentalt
jellemz&it8l is. CAVES, HERRIGES és KIRSCH (1980) bebizonyitottdk a kovetkezd
egyenlStlenségeket:

o)., i
P
dG(B)
g > 0. (3.20)

Ezek a feltételek azt mutatjdk, hogy azok a héaztartisok fognak inkdbb onként je-
lentkezni a kisérletben valé részvételre, amelyek vagy féleg a normdl idészakban
hasznalnak aramot, vagy pedig képesek és hajlamosak elmozdulni ilyen iranyba.

Tehat a preferencidkra alapozott fogyaszt6i valasztisi elmélet azt a nyilvdnvald
kdvetkezményt sugallja, hogy egy hdztartas nem lesz 6nként jelentkezd, ha varakozdsa
szerint rosszabb helyzetbe keriil a kisérleti dijak mellett. Ez a feltétel a fogyasztdi
jellemz8k nyelvén azt jelenti, hogy a hdztartdsok dontéseiket a kisérlet elStti csiics és
norm3) id8szakbeli elektromosiram fogyasztdsukra és ezek kozott valé helyettesitési
lehetdségeikre alapozzak.

A fogyasztdi vlasztas fenti megfogalmazdsa azért hasznos, mert itmutatast ad az
onkivalasztési torzitds tesztelésében és korrigaldsiban rejlé két probléma megolddsara,
nevezetesen arra, hogy a nem-résztvevékre nincsenek adatok, valamint a (3.2)-beli w;
specifikacidjara. Figyelembe véve a haztartds vélasztdsira és jellemzdire vonatkozd
feltételeket, ezutan lehetdvé valik az elézd fejezetben illusztrilt kétfokozati becslési
médszer adaptéldsa a (3.1) — (3.3) onkivélasztasi modellre.

A modell elsS fizisénak becsléséhez sziikséges informacidkat a nem-résztvevokrol
(It < 0) a kisérletek kontrollesoportjaibdl nyerjiik. Mivel az ebbe a csoportba tar-
tozd fogyasztdk szamdra a csics és normdlis id6szaki dijak ardnya egy az egyhez
volt, feladatunk abban 3ll, hogy identifikdljuk azok jellegzetességeit, akik rosszabbul

¢ Lisd CHIPMAM—MOORE (1980). és CAVES, HERRIGES, KIRSCH (1987).
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jrnanak a kisérleti dijszabds bevezetésével, Feltevésiink szerint azok a fogyasztok,
akik megtagadtdk a részvételt olyanok, akik nem hajlandék fogyasztasuk szerkezetét
megvéltoztatni és dramfelhasznalisukat a normal id8szak iranysba eltolni. Ebben
az esetben az alternativ dijak, a cstics és normal idészakok hossziisiga és a sajat
fogyasatisi szerkezet ismeretében a fogyaszté megtagadja a részvételt mindakkor,
amikor szamldjanak novekedését virja.

Ezzel a logikdval elemeztiik mindegyik kisérlet adatait, és a nem-résztvevé fo-
gyasztdk csoportjdba bevettiik a kontrollesoport fogyasztéi koziil azokat, akik rosz-
szabb helyzetbe keriilnének valamely kisérletben. Mivel adataink nem voltak a kisérlet
el6tti csiics és normal iddszaki fogyasstasrdl, az elsd hénap fogyasstésat tekintettiik
proxy-nak, és ezzel szamoltuk ki a Mill-aranyokat. Az elsd hénap adatait ezutan ki-
hagytuk a becslés mésodik fazisaban. Mint az alkalmazasbél kideriil, a csicsidbszaki
fogyasatds kedvezbtleniil hat a részvételre, mig a normdl idészaki fogyasatas pozitiv
kapesolatban van vele,

Eljarasunk konzisztencidjanak biztositdsa érdekében ugyamigy elemestiik mind
az Ot esetet. Azt taldltuk, hogy két kisérletben van kivalasztasi torzitds olyan
értelemben, hogy a Mill-ardny figyelembe vétele nagy mértékben viltozhat a paramé-
terbecsléseken. Ezek a kisérletek azok, amelyekrdl tudjuk, hogy a részvétel nem volt
kotelezd, vagyis a los-angeles-i és az SCE kisérlet.” Azok a nem-valaszthaté kisérletek,
amelyeket gy kezeliink, mintha azok volndnak, szignifikdnsan M ill-ardinyokat adnak,
de csak jelentéktelen mértékben véaltozik a helyettesitési rugalmassag becslése, amikor
a nem-korrigalt regressziordl attériink az onkivilasztast is figyelembe vevs beeslésre.

4. Alkalmazis

Médszeriink alkalmazdsakor a CES modell kvetkezd alakjat hasznaltuk:

LCRATIO = a + § + LPRATIO, (4.1)

ahol
o= oy + al(CDP) + a;(HDP) (42)
B = Po + f1(CDP) + B.(HDP) (4.3)

CDP és HDP a hiitési és fiitési foknap szam.

Az a és f ilyen specifikdcidjaval a relevans regressziés modell a kivetkezd lesz.

(LCRATIO); = ag + 0y(CDP); + as(H DP); + fo(LPRATIO);+
+ B1(CDP * LPRATIO); + f;(HDP * LPRATIO); + w;, (4.4)

ahol u; véletlen hibatag 0 véirhaté értékkel és o2 szérdsnégyzettel, valamint i a
haztartasok indexe.

" Nem becsiiltink nem-korrigdlt és korrigdlt egyenleteket Connecticut esetében, mivel
ebben a kisérletben csak egyetlen TOU rita létezett.
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(4.3)-ban B a legfontosabb paraméter, mivel minusz egyszerese az \gynevezett
cstics és normal idészaki dramfogyasztéds kozotti helyettesitési rugalmassag. Az Allen-
féle helyettesitési keresztrugalmassigot az alabbi formula adja meg.

Opp = -—-,3 = —(ﬂo + ﬂl(CDP-l- ﬂQHDP), (45)

amely a hiitési és fiitési valtozdk 4tlagan van kiértékelve.
4.1. tdbldzat
Kisérletenként becsiilt résztvétel a nem dnként jelentkezdk koziil

Kisérlet A minta szdzaléka
Los Angeles 10.1
CP&L 22.59
SCE 8.75
Wisconsin 16.30
Connecticut 8.00

A becslés elsd fizisiban egy (3.2) és (3.3) tipusi probit modellt becsiiltink.
A w; véltozdk kozé bevettiik az els6 hénap csics és normadl idSszaki fogyasatdsat,
mint a kisérlet el6tti fogyasztas proxy-jait. A 4.1 és a 4.2 tdbldzatok tartalmazzdk a
(3.2) részvételi dontési egyenlet maximum likelihood becslésének eredményeit. Mint
ezek a tabldzatok is mutatjdk, a fogyaszté fogyasztdsi szerkezete, amit a csics
és normal id8szaki fogyasztds mutat, nagy hatdssal van részvételi dontésére. Je-
lesiil, egy fogyaszté annal inkdbb édzkodik a kisérlettSl, minél t5bb dramot hasznél
coticsiddszakban, mig ha fogyasztasiban nagyon nagy a silya a normal iddszaknak,
akkor valészintileg a részvételt fogja valasztani. A fentiek j6l megegyeznek a részvételi
motivumokrdl alkotott elézetes elképzeléseinkkel.
4.2. tdbldzat
Probit becslések (t-statisztikdk zdréjelben)

Kisérlet Konstans Az elsd hénapi Az elsd hénapi
caficslogyasztds normail fogyasztis
Los Angeles 1.3601 -0.050798 0.056879
(12.519) (-9.4381) (5.6845)
CP &L 0.98401 -0.050564 0.057445
(5.5952) (-3.2797) (2.8636)
SCE 1.0582 -0.0028310 0.0048392
(7.0764) (-2.9153) (3.88210)
Wisconsin 0.94436 -0.052251 0.096805
(4.9087) (-4.8825) (3.7255)
Connecticut 1.0225 -0.15842 0.57829
(4.7567) {-1.0091) (1.4187)

A maésodik fazisban mindegyik mintdnal kiszdmitottuk a Mill-ardnyt és bevittiik
a (4.4) egyenlet regresszorai kozé. Mivel az igy kapott modell heteroszkedasztikus,
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WHITE (1980) javaslatdval &sszhangban korrigdltuk az OLS sztenderd hibdkat.3
Amint azt a {.9 - 4.6 tdbldzatok mutatjsk, az osszes kisérlet Snkéntesként valé
kezelése szignifikdns Mill-ardnyokat eredményezett az Ssszes korrigdlt egyenletben, de
csupan azon egyenletek paraméterei viltoztak Jjelent8sen, amelyek valdéban Snkéntes
részvételen alapultak. Ez nagyon jél magyardzza azt a megfigyelést, hogy bar
a kisérlet eltti csiics és normal idSszaki aramfelhaszndlds korreldl a kisérletek
alatti felhasznéldsokkal, ez a korrelicié esak akkor szignifikdns, amikor a fogyaszték
»onkivélasztédtak” éppen ennek a korreldciénak a bdzisin.
4.8. idbldzat
Nem-korrigélt és korrigélt egyenletek
Los Angeles (t-statisztikdk zdrdjelben)

Paraméter Nem-korrigalt Korrigalt
Konstans -0.21905 -0.46366
(-12.771) (-21.717)

LPRATIO -0.29772 -0.24789
(-20.277) (-13.990)

CDP -0.00596 -0.00518
(-58.935) (-40.406)

CDP*LPRATIO 0.000984 0.000838
(19.155) (9.931)

HDP -0.006006 -0.005584
(10.505) (7.309)

HDP*LPRATIO 0.000928 0.000792
(-63.637) (-44.694)

Mill-ardny — 0.55566
(26.46)

Helyettesftdsi rug.* 0.117 0.094
(15.897) (7.90)

R? 0.248 0.254

* Az id8jrdsi dtlagértéken szdmitva.

A 4.7 tdbldzat Gsszefoglalja az onkivalasztds hatdsait a helyettesitési rugal-
massigokra. Los Angeles és SCE esetében az Snkivalasstds felfelé torzit koriilbeliil 24
illetve 8 szdzalékkal, mig Wisconsin és a CPL esetében a helyettesitési rugalmassigok
lényegében viltozatlanok. Ez az eredmény egybecseng MANNING és ACTON (1980)
eredményével, akik a Los Angeles kisérletben az Snkéntes részvételi egy az ittenihez

® Ahhoz, hogy a legkisebb négyzetek becslés korrekt sztenderd hibéit megkapjuk, a
kévetkezd kovarianciamatrixot becsiiltiik:

X'X) (X'ax)(X'X)™,

ahol X az egzogén viltozék mdtrixa, és 0 diagonilis, és diagonilis elemei az egyes
megfigyelések varianciai.
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hasonlé onkivdlasztdsi modellel irtdk le. A maximum likelihood eljirast hasznaltik
nem emlitve a nem-résztvev8kre vonatkozé adatok kezelését. Az Osszesen hét los-
angeles-i kisérletbdl otre egy egyszerii modellt alkalmazva azt taldltdk, hogy a sajat-ar
koefliciensek lényegében viltozatlanok reggel és kora délutdn, 4m sokkal kisebbek a
tobbi harom periédusban akkor, amikor a szelekcids kiigazitdst megtessziik.
4.4. tdbldzat
Nem-korrigélt és korrigdlt egyenletek
SCE (t-statisztikdk zdrdjelben)

Paraméter Nem-korrigalt Korrigdlt
Konstans -0.043026 -0.097364
(-5.726) (-3.268)

LPRATIO -0.07010 -0.063148
(-13.770) (-7.617)

CDP -0.000483 -0.000525
(13.823) (7.617)

CDP*LPRATIO -0.000019 -0.000032
(-1.719) (-1.600)

HDP -0.001638 -0.001517
(-7.659) (-4.227)

HDP*LPRATIO 0.000533 0.000499
(8.698) (4.578)

Mill-ardny — 0.24070
(2.111)

Helyettesftasi rug.* 0.066 0.061
(17.525) (10.417)

R? 0.046 0.047

* Az id6jardsi 4tlagértéken szdmitva.
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4.5. 1dbldzat
Nem-korrigalt és korrigdlt egyenletek
CP & L (t-statisztikdk zdrdjelben)
Paraméter Nem-korrigilt Korrigdlt
Konstans 0.081023 0.028366
(2.987) (-0.832)
LPRATIO -0.10232 -0.099287
(-7.940) (-5.522)
CDP 0.000742 0.000848
(3.654) (3.303)
CDP*LPRATIO -0.000021 -0.000013
(-0.454) (-0.202)
HDP -0.000031 -0.000013
(-0.489) (-0.051)
HDP*LPRATIO 0.600011 0.000017
(-0.767) (-0.909)
Mill-ardny — 0.20067
(6.099)
Helyettesit4si rug.” 0.104 0.105
{10.505) (7.309)
R? 0.106 0.117

* Az id8jirdsi dtlagértéken szdmitva.

4.6. tdblizat

Nem-korrigélt és korrigdlt egyenletek
Wisconsin (t-statisztikdk zdréjelben)

Paraméter Nem-korrigilt Korrigalt
Konstans -0.093614 0.0013472
(-10.309) (0.123)
LPRATIO -0.22816 -0.22620
(-29.587) (-13.912)
CDP 0.00031529 0.00029608
(4.461) (2.576)
CDP*LPRATIO 0.00027874 0.00027443
(12.610) (6.891)
HDP -0.00021764 -0.00022035
(-31.006) (-14.776)
HDP*LPRATIO 0.000044675 0.000043946
(18.483) (8.010)
Mill-ardny — -0.36756
(-9.91)
Helyettesitdsi rug.* 0.187 0.186
(27.910) (13.957)
R? 0.146 0.148

* Az id8jirdsi dtlagértéken szdmitva.
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4.7. tdbldzat
Nem-korrigalt és korrigilt helyettesitési
rugalmassigok (t-statisztikik zdrojelben)

Paraméter Nem-korrigdlt Korrigélt szizalékos szelek-
ciés torzitds

Los Angeles 0.117 0.094 24.47
(15.897) (7.90)

SCE 0.0661 0.061 8.20
(17.525) (10.417)

CP&L 0.104 0.105 -0.95
(10.505) (7.309)

Wisconsin 0.210 0.0210 0
(36.207)

5. Kovetkeztetések

Az 5t legjobb TOU kisérletet pooling technikdval elemz6 publikalt forrdsok egyike
sem vette explicite figyelembe a becslési torzitds eshetdségét, amely abbdl szarmazik,
hogy hérom kisérletben a minta nként jelentkez6kbdl allt. Ez azonban lényeges,
mivel vizsgélataink {6 célja annak megbecslése, hogy hogyan véltozna a felhasznaldsi
szerkezet a TOU dijszabds kotelezd bevezetése esetén. Az eredmények széleskorii
alkalmazdsa szempontjébdl legfontosabb tanulmany, amelyet a Christensen Asso-
ciales készitett az Electric Power Institute szdméra, nem korrigilja a kivdlasztasi
torzitast, ahol ez létezik, és nem haszndl inverz minta silyozdst sem ellenhatésként
az olyan torzitésokra, amelyek inherensek egy olyan esetben, amikor az adatokat nem
ardnyosan valasztottdk ki az egyes rétegekbdl.

Ez utobbival kapcsolatban iigy érvelnek, hogy egy olyan teljes modellspecifikacid,
amely figyelembe veszi az drak és az id8jérds mellett rendelkezésre 4ll6 elektromos
berendezések hatdsat is, sziikségtelenné teszi (vagy kell, hogy tegye) az inverz minta
stlyozas hasznélatdt, és {gy nem is alkalmaztdk a RETOU modell kidolgozdsakor. Mig
elvben ezzel egyetértiink, ebben a tanulmanyban az egyszeriibb (és ezért nem teljes)
CES specifikiciét hasznaltuk, ami mellett a helyes silyozs lényegesen kiilénbozd
eredményekhez vezet. Sajnos a Crislensen Associates egyik munkdjaban sem bi-
zonyitott ténylegesen, hogy a silyozds sziikségtelen még akdr ,teljes” specifikdcié
esetében is.

Ami az onkivélasztdsi torzitast illeti viligos, hogy a RETOU modell a téren
kritizalhaté e tények alapjan. A korrigdlatlanul megtartott Los Angeles, SCE és
Connecticut kisérletek felfelé torzitjsk a kotelezd TOU dijszabés bevezetésére vald fo-
gyaszti reakcié becslését. Jollehet itt nem probéltuk meg az Osszes kisérletet az Ssszes
kisérletet dsszekapcsolé pooling modellt felirni (ezért nem tudjuk, hogy a Connecti-
cut kisérlet milyen potencilis torzité hatési), kdvetkezd feladatunknak ezt tekintjiik
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olymédon, hogy az AIGNER - LEAMER (1984) transzferalhatdsagi (transferability)
modellt kiterjesztjiik az onkivilasztds esetére is. Az egyedi esetek koziil a kivilasztasi
torzitas Los Angeles esetében a legnagyobb, ahol a helyettesitési rugalmassag 0.0094-
r8l 0.117-re nd, amely az ot alkisérlet dtlagiban 24 %-os torzitast jelent. A Southern
California Edison kisérletben az dtlagos helyettesitési rugalmassag 0.061-rél 0.066-ra
n6, ami 8 %-os felfelé torzitdst jelent. Az, hogy ezek a torzitdsok hogyan hatnak a
TOU tarfikra valé vilaszok pooling becslésére, még nem ismert, de a torsitas irdnya
olyan, hogy a reakeic eltiilzésa virhaté, és a RETOU program felhasznaléinak ennek
megfelelGen Gvatosnak kell lenniiik.

Az egyéb lehetséges torzité tényezd kézott fel kell ismerniink az egyedi kisérletek
heterogenitdsat, mint az el8z8héz hasonlé fontossdgii problémat. Sztenderd statisz-
tikai eljardsokkal kimutattik az egyes lervek kdzétti heterogenitést mind a négy
wtobbtervii” kisérletben. Azonban, figyelembe véve a kivilasztési problémat is, a
hozzaférhetd adatok nem engedik meg, hogy mindkét kérdést egyszerre kezeljiik,
Itt nem is torekedtiink erre, de legijabb vizsgilédésaink e probléma megolddsdra
is irdnyulnak. A heterogenitas jelenléte a (3.2) résztvételi dontési egyenlet fliggetlen
beeslését koveteli meg, amely viszont mindegyik tervhez a megfelelé w; adatokat
igényli. Habdr ez lehetséges a részivevSk esetében, nincs maéd arra, hogy a nem-
részbveviket valamely specifikus tervhez egyértelmiien hozzarendeljitk. Tovdbba nem
rendelkeziink még olyan statisztikai eljrdsokkal sem, amelyekkel kezelhetdvé valik a
(3.2) - (3.3) modellben meglévé heterogenitas.
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BADI H. BALTAGI — JAMES M. GRIFFIN

A technikai haladas iltaldnos indexe*

1. Beveztés

A technikai haladds! mérésének dilemmai az Skonometriai becsés és az index szam
megkozelitések szétvildsihoz vezettek.? TINBERGEN (1942) éta az dkonométerek
a termelési, vagy koltségfiiggvények Skonometriai becslésekor a technikai haladdst
egy egyszerii idotrenddel dbrazoljdk. CHRISTENSEN, JORGENSON és LAU (1973),
valamint mdsok munkdssiga révén az Skonometria olyan &ltaldnos fiiggvényformik
kifejlesztéséig jutott el, melyekben a technolégia t5bb inputtal és outputtal, valamint
kvdzi-fix tényesdkkel rendelkezhet, és a fiiggvény nem feltétleniil kell, hogy els6foki
homogén legyen, stb. (Id. STEVENSON (1980); CAVES, CHRISTENSEN és
SWANSON (1981); GOLLOP és ROBERTS (1983); NELSON és WOHAR (1983)).
Ehhez hasonléan az idében kvadratikus kifejezések bevezetésével, valamint az idétrend
és az input-output drak kézti kélesdnhatis megengedésével, a technikai haladds
kezelése is jelentSs dltaldnositdson ment keresztiil, lehetévé téve a technikai haladas
szdmara a nem allandé iitemii novekedést, valamint a nem semleges fejlédést, és a vo-
lumen névekedést (1d. GOLLOP és JORGENSON (1980); JORGENSON és FRAUMENI
(1981); GOLLOP és ROBERTS (1983)). Bar ez a fejl6dés csdkkentette a kényszerii
feltevések szdmat, amelyek a technikai haladdst korlatok kozé kényszeritették, a tech-
nikai haladdst még mindig elsdsorban idSben linedris és kvadratikus kifejezésekkel
irjik le.

Egy index szimokat hasznosité alternativ it SOLOW (1957) eljarasabél szér-
mazik. Ez a semleges technikai haladés dltalinos indexének kiszamitésira szolgal 3
Solow index szam megkozelitése, és eljarisinak az in. ,tisatitott” index szamokra
vonatkoz6 fejlesztései (Id. DIEWERT (1976) és mésok) megszabaditottdk a technikai
haladdst az idétrend ldncaitél. A napjainkban folyé altalanositdsok (ld. CAVES,
CHRISTENSEN és DIEWERT (1982a),(1982b)) ellenére azonban az index szimok
hasznélata még mindig specilis masodrendii fiiggvényforma, és allandé vagy csdkkend
volumen hozadék feltevését igényli.

* BADI H. BALTAGI — JAMES M. GRIFFIN: ,A general index of technical change”
Journal of Political Economy 1986, vol 96, Nol (Forditotta: DEMETER Krisztina)

! Készonettel tartozunk M. Mokharinak a hasznos programozdsi segitségért, és Randy
Nelsonnak az adatéllomény rendelkezésinkre bocsitdsdért, Szintén készénjik az
Okonometriai Tdrsasig (Econometric Society) 1986 iilésein résztvevéknek a segitdkész
megjegyzéseket. Kiillon kdszonetét fejezi ki Badi Baltagi a Houston Egyetem energetikai
laboratériuméanak a pénzigyi tdmogatdsért.

* Bazzel kapesolatban 1d. NADIRI (1970) és DIEWERT (1981).

3 Tovdbbi példikat Id. DENISON (1967), JORGENSON és GRILICHES (1967) és
CHRISTENSEN, CUMMINGS és JORGENSON (1980).
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Azonos ipardghoz tartozé véllalatokra vonatkozé panelszerkezetdi megfigyelések
alapjan egy olyan eljarast vazolunk, ami az idétrendet id6specifikus segédvaltozdkkal
(dummy valtozékkal) helyettesiti, lehetvé téve eczzel a technikai haladds telje-
sen altaldnos indexének a becslését. A cikk masodlagos célja tovdbba annak
vizegalata, hogy a technikai haladds igy nyert indexe hogyan segiti elé a tech-
nikai haladds meghatdrozéinak megértését az elektromos kozmiiveknél. A 2. rész
rovid Gsszefoglalast ad azokrdl az erdfeszitésekrdl, amelyeket a technikai haladds
mérésére tettiink, mind Skonometriai becsléssel, mind index szdmokkal. A 3. rész
két alternativ dkonometriai modellt ismertet; a sztenderd idétrend modellt, és az
altalanos index megkozelitést, melyek a technikai haladds becslésére szolgdlnak ab-
ban az esetben, amikor az alapul szolgdlé technolégia dltalinos. A 4. rész a két
megkozelités Skonometriai szamszeriisitésének eredményeit mutatja be, megvizsgdlva
a skalahatdsok és a nem semleges technikai fejlédés szerepét. Az 5. rész szembedllitja
a sztenderd idStrend index és az 4ltalinos index értékeit a technikai haladds
meghatdrozé tényezdire vonatkozé tovabbi elemzések megalapozasa céljabsl. Ezek
az eredmények megerdsitik Gollop és Roberts dllitdsait, melyeket a kén-oxidok
korldtozdsanak jelentéségére vonatkozéan tettek, és Nelsonét, aki azt taldlta, hogy
a technikai haladds az évjarati tékehatdsokon keresztiil testesiil meg. A 6. rész
dsszefoglalja a {6bb eredményeket.

2. Attekintés a technikai véltozds mérésének Skonometriai és index szdm
megkozelitésérdl

DIEWERT (1981) a kovetkezd négy csoportba sorolta a technikai haladds
mérésének lehetséges megkozelitéseit: a koltség és termelési fiiggvények dkonometriai
becslése, a Divisia-indexek, a technikai haladds index szdmai és a linedris programo-
z4st felhasznlé nem parametrikus médszerek. Az utébbi modszer szamitdsi korldtai
és a negativ technikai haladds kizdrdsa miatt a kutatasi erofeszitések nagy része a
kiszvetlen Skonometriai becslésre, vagy az index szam valtozatok szamitdsdra irdnyul.

2.1. Okonometriai becslés

A technikai haladds — szélesebb termelési modellt feltételezd — éltalinosabb
mutatéjanak kidolgozdsdban lezajlott fejlddés ellenére a technikai haladas iitemének
egyenletes, lassan véltozé mozgasit mutaté, elsd és masodrendii id6trendek, tovabbra
is uralkodék. MANSFIELD (1968) ipardgi szintli tanulmanyaiban — melyek az iij
folyamatok és termékek terjedésével foglalkoznak — a technikai haladds sziikebb
definfciéjat fogadta el, amely szerint a technikai haladds nem més, mint egy alapvetden
technolégiai fejlddés, amely tartalmazza a tudés allapotaban végbement elérehaladést
is. A tanulmanyok az adaptécié erds véltozékonysagdrdl tamiskodnak, amely nem
jellemezheté egyszerii idStrendekkel. KOPP és SMITH (1983) hasonloképpen azt
talalta, hogy az id6trend gyenge proxyja az innovécid sebességének,

A sztenderd idétrend modellel valé elégedetlenség inditotta STEVENSON-t
(1980), valamint GOLLOP-ot és ROBERTS-et (1981) arra, hogy idétrendek fel-
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hasznaldsaval altaldnosabb elemzéseket végezzenek. GOLLOP és ROBERTS cikkében
példaul minden egyes input tényezd képviselhetett olyan tényezbsvitd technikai ha-
ladast, ami dllandé ilitemben né egy egyszerii iddtrend alapjan. M4s alkalmazdsokban
az idétrendet egy az egyben elhagyjik, hogy a technikai haladds olyan kdzvetlenebb
mutatdi hatdrozhassik meg, mint példaul a tokésitett K+F kiadasok (DENNY, FUSS
és WAVERMAN (1981)) és az évjarati t8ke mutaték (PESCATRICE és TRAPANI
(1980), NELSON (1984)). E fejlédés ellenére tovabbra is a sztenderd idétrend mo-
dell hasznélata maradt elfogadott. A technikai haladds explicit mérészdmai még nem
allnak rendelkezésiinkre, bar ez aldl kivétel a vallalati és az ipardgi szint.*

2.2. Index szdmok

Az dllandé iitemii technikai haladds feltevésének mesterkélt volta arra sarkallta
SOLOW-t (1957), hogy a technikai haladds dltaldnos A(t) indexét a kivetkezdképpen
hatarozza meg;:

= A(t)F(L, K). Q)

Solow teljesen ltaldnos indexe egészen eltéré novekedési iitemeket tart fel A(t)-re
az USA gazdasigaban az 1909-1949 kozti id8szakra. A konstans idétrendtdl vald
ilyen eltérések akkor varhatdk, ha elfogadjuk Solow definiciéjdt a technikai haladdsra
vonatkozéan, ami ,a termelési fiiggvényben végbemend birminemii mozgds tSmor -
kifejezése”. Igy A(t) egyardnt tiikrozheti a r6vid tavii egyensilytalansig valamint a
technoldgiai valtozdsok 1j folyamatainak hosszi tavon érvényesiils hatasait.

Solow technikai haladasinak 4ltalinos indexe hirom korldtozé feltevést igényelt:
az dllandé volumen hozadékot, a semleges technikai haladdst, és a szabad versenyt
mind az output, mind az input t.enyezok piacian. Ezen feltételek mellett a technikai ha-
lads (7') megegyezik az ossztenyezo—termelekenyseg szézalékos novekedésével (TFP:
Total Factor Productivity). TF P-t ezek utén ugy kapjuk,hogy az outputok szézalékos
novekedésébsl (Q) kivonjuk az inputok részesedési indexének szazalékos valtozdsat,
azaz:

F=TFP=Q- Eﬂi_q 5 sk )

ahol az input Divisia-indexe az inputok szazalékos névekedésével () silyozott
koltségmegosztastdl (S;) figg.

Sajnos az Ossztényezd-termelékenység és a technikai haladds kozt fennalls ek-
vivalencia hamar megsziinik 4ltalinosabb termelési technoldgidk esetén. N&vekvd
hozadék technolégidkban példaul a tényezStermelékenység emelkedése inkabb tulaj-
donithaté a koltségfiiggvény mentén vald elmozduldsnak, mint a koltségek csdkkenésé-
nek. Tovabbi korldtozo feltevés a szabad verseny és a technikai haladds semlegessége.

* Mig a technikai haladis specidlis mutatsi kétségteleniil halad4st jelentenek az id8trend-
hez képest, az olyan mutaték, mint pl. az évjdrati t8keindex, a szdmos tényezd iltal
okozott jelenségnek csak egy dimenziés mértékét adhatjik. Ld. pl. az 5. részt
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DIEWERT (1976) megmutatta, hogy létezik az Gn. ,tisztitott” index szamoknak
egy olyan osztilya, amely a killonbozé mdsodrendii kozelitéseken alapuld ter-
melési technolégidkhoz tartozik. Nevezetesen a Torngvist-index, ami a Divisia-
indexek koézvetlen kozelitését adja, és transzlog technoldgidn alapul. A transzlog
kdlteégfiiggvény esetére Diewerl! megmutatta, hogy a koltségek szazalékos valtozdsa
a koltségrészarannyal silyozott input ar (F;), valamint az outputra és a technikai
haladésra vonatkozd, koltségrugalmassaggal silyozott output véltozastdl fiigg, tehat:

h‘lC(P“ . ..ng,Q‘,t) = ll’lC(P]p ‘e .Pm;-,Q‘l,t‘) =
=is.-,;s.-,. P L (8lnC dlnC )ln_Q_,+

i=1 P“— E 6ln Qi u a]Dng Q;o
1 /8lmC 08InC .
9 ( 3t + a* ) (t -t )’ (3)

ahol * a t* id8szakbdl szarmazé megfigyeléseket jelli. A (3) egyenletbsl konnyen
észrevehetd, hogy allandé skdlahozadék feltevése esetén nem kell a transzlog fiiggvényt
becsiilni. Nem kell ismerniink tovibba 91n C/3t értékét sem, mivel a technikai haladds
a reziduumbdl szarmaztathaté. Igy transzlog technoldgia esetén a Tornqvist-index
nem igényli teljes egészében a Solow féle Divisia-index mogétt meghiiz6dé harom
feltevést. A (3) egyenletbdl lithatd, hogy a skilahozadék rugalmassdg ismeretére még
itt is sziikség van, s6t — mivel a koltségmegosztas (S;) kiszadmitdsdhoz felhasznaltuk
a Shephard lemmat — az input beszerzés szabad versenyét is fel kell tételezni. Nincs
ellenben sziikség az outputok szabad versenyére,® és nem kell élni a semleges technikai
haladas feltevésével sem.

Osszefoglalva, a Tornqvist-index a technikai haladds szdmitisinak nagyon
kényelmes mechanizmusat adja, elkeriilve a termelési technolégia ckonometriai becs-
lésének feladatat. A kapott eredmény a technoldgia transzlog jellegének feltevésén és
a volumen hozadéki paraméter ismeretén,® valamint a sztenderd versenyfeltételeken
nyugszik. Nyilvdnvaldé ugyanakkor, hogy az index szdm megkozelités hasznalata
novekvd volumen hozadéki ipardgak bevondsa esetén — amilyen példaul a villamose-
nergia szolgaltatds — a technikai haladds torzitott becslését eredményezheti. DENNY
és FUSS (1983) illusztrilta, hogy ha a technoldgia nem transzlog, vagy a mésodrendi
transzlog paraméterek az egyes véllalatoknal kiilonbozéek, akkor a Tornqvist-index
jelent8sen torzithat. Ezekben az esetekben az 6konometriai becslés elkeriilhetetlen.
Még egy érv szl a technikai haladas explicit Skonometriai becslése mellett: az ala-
pul szolgilé helyettesitési rugalmassigok és hozadéki paraméterek dnmagukban is

5 Koltségfuggvény haszndlatdnil csak koltségminimalizdlisra és rogzitett input arakra
van sziikség. Egyiittes termelés esetén az outputpiacok szabad versenye is sziikséges
feltevés. '

8 Ahogy ez CAVES, CHRISTENSEN és DIEWERT (1987) cikkében lithats, az out-
put koltségruhalmassiga mind konstans, mind csokkené hozadék esetén a megszokott
adatokkal szdmolhaté. Novekvd hozadék esetén figgetlen Gkonometriai becslésekre van
sziikség, ahogyan ezt NELSON és WOHAR (1983) tette.
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fontosak, és a technikai haladds megfelelsen meghatédrozott értéke ezen paraméterek
torzitdsat is cadkkentheti.

3. Modellspecifikdciék

3.1. Sztenderd idéirend modell

Az Osszehasonlithatésidg érdekében a koltségfiggvény olyan transzlog speci-
fik4cidjat hasznaljuk, ami nem homotetikus technolégidt tételez, és ahol az idStrendes

"z

alak lehetdvé teszi a nem-semleges illetve a volumen noveld technikai haladdst is:
mC=o00+) MDi+Y oilnPi+ynQ+6T+
1 1 . 2 1 .2
&5 Y ) B;mPnP;+ 57" (nQ)* + 58°T%+
+) ¢TInPi+) %ilnPilnQ+6ThQ, €Y

ahol C az osszkoliség, D (k = 2,...,m) a villalati egyedhatast kifejezd segédviltozék,
P; az input ar, Q az output, és T az egyszerii id6trend.

Felidézve a Shephard lemmat a mdr ismert koltségmegosztashoz (S;), ami a (4)
egyenlettel egyiitt a becslés alapjdul szolgal:
dlnC

S = alnP—a,+Zﬂ.,lnP +6T+%inQ, i=1,...,n (5)

Ha adottak a (4) és (5) egyenlet paramétereinek becslései, akkor a kovetkezSképpen
szamithatjuk a technikai haladds iitemét:

dInC
or

A technikai haladds ezek utdn a kdvetkezd hirom komponensre bonthaté: (1) a
miiszaki haladdsnak tulajdonithaté hatasok (6 + 6*T) (2) a nem semleges technikai
haladdsbél szarmazé hatasok (3 ¢:In P;) (3) és azok a hatdsok, amelyek a volumen
noveld technikai haladdsbdl erednek (81n Q).

T=

=6+6"T+E¢.—lnP.—+0an. (6)

Ezen kiviil a (6) egyenlet technikai haladdsdnak becslésével, és — a (4) egyen-
let differencidldsa révén — az output koltségrugalmassag bfglésével kiszamithaté az

Besztényezd-termelékenység becsiilt szazalékos valtozasa (T F P):

TFP = ~T + (1 - ecq)Q. Q)

Mivel az Ossztényezs-termelékenység becsiilt értéke a (4) egyenlet paraméterbecslésein

nyugszik, ezért TFP 4ltaliban kiilonbézni fog az Gssztényezd-termelékenység megfi-
gyelhetd valtozdsatdl, ami kdzvetleniil a (2) egyenletbd] szamithatd. Ez a cikk em-
pirikusan is megmutatja, hogy az 6ssztényezs-termelékenység megfigyelhetd és becsiilt
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indexei észrevehetéen kiilonbdznek egymastél a (6) egyenletben szerepld, technikai ha-
lad4st megszorits jellemz8k miatt.”

A (4) egyenletbe foglalt &ltalnos termelési technolégidt a technikai haladds
jellemzéinek korltozdsa drdn nyerjiik. A miiszaki haladds (6 -+ 6°T) konstans lesz,
vagy pedig allands iitemben csdkkend vagy novekvs. Hatdsdban, a milszaki haladds
korldtok kozé szoritdsaval, e két kifejezés el6relathatilag dominalni fogja a (6) egyenlet
technikai haladdsanak becsléseit. Ezen tilmenden a technikai haladds felbontdsanak
lehet&sége is erésen csokken attdl fiiggden, hogy a miiszaki haladas félrespecifikildsa
milyen mértékben korrelal mds véltozékkal. Ha az output valtozdsok korreldlnak
az idStrenddel, akkor a volumen ndveld technikai haladds (f1n Q) hatdsai a miiszaki
haladasnak tulajdonithaték, és vice versa. Hasonléképpen a tartésan egy irdnyba
valtozé arak is a milszaki haladds 4llandd titemének kévetkezményei, ami a nem sem-
leges technikai haladds (3~ ¢ In P;) hatdsainak torzitott becsléséhez vezet.

9.2. A technikai haladds dlialdnos indezének szdrmaziatdsa

Megkozelitésiink kiindulépontja Selow technikai haladdsinak A(t) indexe azzal
a kiilonbséggel, hogy a mi specifikicionkban A(t) lehet nem semleges és volumen
néveld is, Megkézelitésiink egyben megkdveteli, hogy T-t és T%-t a technikai haladds
egy teljesen altaldnos indexével cseréljiik ki a kovetkez8képpen:

InC=ao+ Y AeDe+ A(t)+ Y ailnPi+vlnQ+

+ %Z > BimPinP;+ %‘r‘(an)2+
+ 3 6iA®)InPi+ ) ilnPilnQ 4+ 6A()InQ. (8)

A megfelel$ koltségaranyok pedig:

OlnC

= Smp % +;ﬂij InP; + ¢:A(t) + ¥ InQ,

i=1,...,n. (9)

A (8) és (9) egyenlet becslése egyszerii feladat lenne, ha A(t) megfigyelhetd volna.
A fenti egyenleteket azonban igy is becsiilhetjiik segédvaltozck és paneladat-dllomany

T A mérési hiba részletes tirgyaldsit alternativ megkdzelitések mellett 1d. DIEWERT
(1981) cikkében.
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segitségével B a kovetkezd kifejezés szerint:
InC = Zk:z\kD,, + Er)ng + % Ez:ﬁ.-,- InP;lnP; + %7-(an)2+
1 i
+E¢.-lnP.-an+Eza:thlllﬁ'l'a:DtlﬂQ: (10)
it

ahol Dy az idShatdst jelSl6 segédvéltozdk (t =1,...,T), mig Dy-k (k=2,..., m) az
egyedhatdsok segédvaltozdi. A megfeleld koltséghinyad egyenlet:

Si=)aiDi+3 BilnP+¢ilnQ, i=1,...,n. (11)
t j
A (10) és (11) egyenletek akkor és csak akkor azonosak a (8) és (9) egyenletekkel, ha
T = ao + A(t), (12a)
af; = ai + $iA(t), (12b)
8 =y + 0A(). (12¢)

A(t)-re vonatkozé becsléseinket \igy szérmaztathatjuk, hogy a (12a)-(12c) egyen-
letek megszoritdsait a (10) és (11) egyenletekbdl a1l rendszerre alkalmazzuk.®

A kezdbévet A(t) bazisinak tekintve (A(t) = 0) lehetdvé valik ag, o, és Ax
identifikildsa is csakigy, mint az A(t) indexé.

Mindezek ismeretében tigy tiinhet, hogy az ltalinos technoldgiai index modell
nagymértékben noveli a paraméterek szamit. Az eredmény azonban a virakozdssal
ellentétben egy a sztenderd idétrend modellnél mindéssze T—3-mal t8bb paraméterrel
rendelkezd egyenletrendszer. Mivel szdmos ipardgnal a véllalatok szidma T-hez
képest nagy, ezért a becslés anymptotikus tulajdonsigainak vizsgilata mérvadé a
megbizhatdsig szempontjabdl.

A két modellt 6sszehasonlitva ldthatd, hogy lényeges kiilonbségek vannak koztiik
a technikai haladés jellemz&it tekintve. A (6) egyenlethez hasonléan a technikai ha-
ladds az dltaldnos technikai index modellben:

T=A(t)— At - 1)+ ¢ilA(t) — At — 1)]ln Pt

+ 0[A(t) - A(t - 1)] n Q. (13)

® Felilletes vizsgdlat azt sugallhatja, hogy CAVES, CHRISTENSEN & SWANSON
(1981) hasonlé eljirdst fejlesztett ki, mivel segédvaltozékat hasznaltak a keresztmet-
szeti kulonbségek magyardzatira 1955, 1963 és 1974-ben. A segédviltozék hasznilata
azonban ndluk teljesen ad hoc médon tortént, és nem vezetett a technikai viltozas
dltaldnos indexéhez. A mi kifejezésiinknél ugyanaz az A(t) index 3ll kapcsolatban a
tényezd drakkal és az outputtal.

® Ez egyszerfien végrehajthaté a SAS programcsomag SYSLIN parancsa segitségével.
Ebben a konkrét esetben mi a nemlinedris iterdlt SUR (seemingly unrelated regres-
sion) eljérdst hasznéltuk (Id. GALLANT és JORGENSON (1979)).
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A technikai haladds ekkor az alabbi hirom Gsszetevire bonthaté: (1) a miiszaki
haladds hatdsaira [A(t) — A(Z — 1)]; (2) a nem semleges technikai haladds hatdsira
(3=; ¢i[A(t)—A(t—1)]In F;); és (3) a volumen ndveld hatasokra (8[A(t)—A(t—1)] In Q).
Vegyiik észre, hogy A(t) becsléseink évr8l évre valé véltozdsai a technikai haladds
nagyon szabalytalan alakuldsat is jelzik, Solow indexéhez hasonléan tiikrozve a tech-
noldgiai korszakok hatédsait. A(t) véltozdsai, a miiszaki haladds alapvetd alakuldsit
kovetve, egyben tiikrozik azt a mértéket is, amivel a tényezd viltozdsok és a volu-
men novelés befolydsoljdk a technikai haladdst. Ha példdul A(t) véltozatlan, akkor
a tényezd draknak és az outputnak nem lesz hatdsa a technikai haladds altalanos
utemére. Ez a viselkedés éles ellentétben all a sztenderd id8trend modellbelivel, ahol
még konstans drak és output esetén is médosul a technikai haladds.

4. Az eredmények Osszevetése

4.1. Az adatok és a becslés modszeres

A 30 elektromos kozmil 1951-1978 kozotti évekre vonatkozé adatait NELSON és
WOHAR (1983) cikkébél vettiik. Az elektromos kdzmiivek vélasztdsa azért j6 példa,
mert szdmos tanulmany foglalkozott mar ezen ipardg termelékenységi viszonyaival.1?
Ez a vélasztas egyben felveti azt a kérdést, vajon szabalyozdsi hatdsok befolydsoljik-e
a technikai haladds ratéjat, a helyettesitési kapcsolatokat stb., hiszen akkor kidolgo-
zottabb modellre van sziikség. A mar létezd irodalom alapjdn megallapithatjuk, hogy
az Averch-Johnston hatdsok bevondsa alig jelent valtozast.!! Ehelyett JOSKOW-nak
(1974) a szabalyozé folyamatokrdl kialakitott véleményébél kiindulva a szabalyozasi
fesziiltségeket gy tekintettiik, mint a technikai haladds rdtdjdnak egy lehetséges
meghatdrozéjat (5. fejezet).

Mindkét koltségfliggvény becslésére egy 840 megfigyelésbdl 4116 adatbazist és az
iterativ Zellner féle hatasos becslést hasznaltuk egy két tényezds koltségmegosztasbol
(munka és a flitBanyag részesedést nem tartalmazd téke) plusz az 6sszkdltségfiiggvény-
bél 41l rendszerre. A becslések sordn a szokdsos szimmetria feltevéseket (8;; = f;:)
és additivitdsi megszoritdsokat alkalmaztuk.!?

A két alternativ modell paraméterbecslései a Figgelék F1 tdbldzatdban talal-
haték.!? A jél viselkedd kolteégfiiggvényre végzett sztenderd prébak eredményei

19 Csak néhiny a sok kdzil: BARZEL (1963), GOLLOP és JORGENSON (1980),
GOLLOP és ROBERTS (1981), NELSON és WOHAR (1983) és ATKINSON és
HALVORSEN (1984).

11 1d. JOSKOW (1974). Ezen til NELSON és WOHAR (1983) numerikus becslései
sem tdmasztjik ald jelentdségiket. Egy alternativ megkozelitést 1d. ATKINSON és
HALVORSEN (1984) cikkében.

2 Mivel a nemlineéris becslés érzékeny lehet az indulé értékekre, ezért érzékenységvizsgala-
tot végeztiunk, melynek sorin eredményeink a kiildnboz6 induld értékekre robusztusnak
bizonyultak.

13 Vegyiik észre, hogy a két modell kozds paramétereire az egyiitthatk egészen hasonléak.
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elkeseritdek voltak. A szimmetridt mindkét modell elutasftotta.!* Noha az input
drak konkavitasira vonatkozd, a minta dtlagdn elvégzett tovdbbi prébik nagativ
szemidefinit Hessen mdtrixot eredményeztek, azonban a sztenderd id§trend modellben
840 megfigyelésbdl 97 esetben, az iltalinos technolégia index modellben 83 esetben
megsériilt a konkavitds kovetelménye. Emlitésre méltd, hogy az eltérések tobbsége az
1975-1978-as idGszakban tortént, amikor az olajar sokkok és a kérnyezettel kapcso-
latos intézkedések befolydsoltdk a kozmiiveket. Bar ez a cikk nem foglalkozik a rovid
tavi koltségfiiggvény becslésével, egy ilyen megkozelités is érdekes lenne, kiilonGsen
azokban az években, mikor rovid tavon egyensulytalansig allt fenn.

4.2. Az ossztényezd-termelékenység becslése

Elsé 1épésként megvizsgaljuk, hogy a két alternativ modell mennyire képes ma-
gyarazni az ossztényezd termelékenység megfigyelt novekedését. Kiinduldsként a meg-
figyelt koltség input ar és output adatokbdl kiszdmitottuk tényezdtermelékenység
Divisia-indexének egy Tornqvist féle kozelitését a (2) egyenletnek megfelelden:

TFP, = TFP,_y(1+ TFP), TFPygs =1. (14)

Ehhez hasonldan, a két modell paraméterbecsléseinek felhaszndlasdval meghata-

roztuk TFP értékét, és egy Skonometriai Gssztényezd-termelékenység indexet szar-
maztattunk.!®

A 30 elektromos kdzmii indexeinek szdmitdsa utan egy ipardgi aggregalt indexet
szémoltunk idében valtozd output silyok fethasznildsival. A megfigyelt iparigi
Ossztényez6-termelékenységi indexek két technoldgiai korszakra utalnak. Az elsé
1969-ig tart, mikor az index eléri a 157 értéket, és ahol egyenlStlen iitemi, de
észrevehetd termelékenység novekedés megy végbe 2.4 %-os évi dtlaggal. Az 1969-
1978-as idSszakra az Ossztényezd-termelékenység index nem mutat észlelhetd trendet.
A kozel- keleti olajembargét kévetS recesszidban az Gssztényez6-termelékenység 1975-
ben 157.9-r8l 139.5-re zuhant. A kdvetkezd éveben az iparag feléledt az elsS ener-
giavélsig okozta sokkbdl, és igy a termelékenység is majdnem teljesen visszatért az
1974-es szintre, de ezt kovetéen nagyon kevés novekedés volt tapasztalhatd.

A sztenderd idStrend modell ssztényezé-termelékenység indexe tobb vonatko-
zasban is jelent8sen eltér a Divisia-indextél. ElBszor is, egyenletes novekedést mu-
tat éves ingadozdsok (mint pl. 1974-1976-ban) nélkill. Mdsodszor, az eldrejelzett
Sssztényezd-termelékenység gyorsabb litemil novekedési tendenciat jelez a korai, 1951
1958-as idSszakra. Ezutan 1959-1969-re, a sztenderd id6trend modell t8bbnyire lassi

L&tszélagos anomalia ¢ x és ¢ értéke, melyek azért killonboznek, mert A(t) és T mérése
eltérd. Mig az eldbbi altaliban csokkend, addig T novekvd, ami magyardzatul szolgdl
az ellentétes eldjelekre.

14 Az idStrend modellre —2In Lo/L; = 114.7. Ez x? eloszlist 3 szabadsedgfokkal (x5 =
7.8). :

15 Az index szidmitds soran folytonos transzlog koltségfiggvényt haszniltunk két diszkrét
idGpontban a ,kvadratikus kozelités” lemma (DIEWERT (1976)) felhasznaldsival.
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termelékenység novekedéssel jar. Végill 1974-1978-ban az eldrejelzett Gssztényezd-
termelékenység hanyatlisa figyelheté meg.

Az 3ltaldnos index modell szorosan koveti a megfigyelt dssztényez6-termelékeny-
séget, azaz jelentdsen nd 1955, 1959, 1966 és 1976-ban, és hirtelen esik vissza 1975-
ben. Az altaldnos index modell el8rejelzési hibija (az atlagos négyzetes eltérés gyoke,
RMSE) 2.57 a sztenderd idétrend modell 7.01 értékével szemben.

4.9. Az Gssziényezi-termelékenység felbontdsa technikasi haladdsra és skdlahatdsokra

Mire kovetkeztet a két modell a technikai haladds és a volumen hozadéki hatdsok
relativ fontossigdt illetéen? Az 1. tdbldzat — kivalasztott idGintervallumokra
— hasonlitja Ossze az Ossztényezd-termelékenység elSrejelzett atlagos novekedését,
és annak felbontdsat technikai haladdsra és méretgazdasigossigi (skala) hatdsokra.
Mindkét modellre elvégeztiik a villalati szintil termelékenység novekedés becsléseit,
majd ezeket stlyoztuk az ipardgi kibocsitdsbdl valé részesedéssel, hogy iparagi
szintli ossztényezd-termelékenységi becsléseket, valamint ezek technikai haladdsra és
méretgazdasigossigi hatdsokra vald felbontdsat nyerjiik.

1. tdbldzat
Az Ossztényez8-termelékenység Atlagos nGvekedése és
felbontdsa az alternat{v modellekben

A./S\ztenderd id8trend modell B.Alt:l\inou technikai index modell

Id8szak  Tényleges TFP  Technikai Skdla- TFP Technikai Skéla-

TFP  iddszaki haladds hozadék iddezaki haladds hozadék

idszaki 4tlaga hatés Atlaga hatés

4tlaga
1951-55 3.25 4.52 3.66 .87 3.37 2.76 .62
1956-60 3.27 3.45 2.83 .61 3.27 2.90 37
1961-65 1.64 2.47 1.91 .56 1.48 1.18 30
1966-70 4.30 1.69 1.03 .66 3.65 3.31 33
1971-75 -3.22 -.002 -.178 .176 -4.34 -4.43 .09
1976-78 4.87 -.98 -1.25 27 4.66 4.58 09

Az 1. idbldzal mutatja, hogy a termelékenység novekedés eltéré becslései
elsdsorban a technikai haladds becsléseiben meglévd kiilonbségeknek kdszonhet8k.
Mindkét modell azt sugallja, hogy a méretgazdasigossigi hatisok meglehetésen
csekélyek a technikai haladashoz, mint a termelékenység novekedés egy meghatirozéd
tényezdjéhez viszonyitva. A skilaparaméterekre vonatkozo becslések szerint a hosszi
tavi atlagkoltség gorbe mindkét modellben hanyatlik az alacsony outputtal ren-
delkezd vallalatok korében, majd kisimul és enyhén novekszik magas kibocsétis
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esetén. KoOvetkezésképp az ’50-es évek megfigyelt alacsonyabb kibocsaitisiért a
skalahatdsok az Ossztényezd-termelékenység novekedésének 20%-dban felelgsek. A
hetvenes évektdl a villalatok tobbsége dlland koltséggel iizemel, ami magyarazatot ad
a skdlahatdsok relative csokkend fontossigdra. Ilymédon a csdkkend skalahatasok kis
szerepet jitszanak az 1968 6ta a termelékenység novekedés terén zajlé hanyatlésban.

Ennek tudatiban az a megdllapitds, hogy a technikai haladdshoz képest a
méretgazdasigossigi hatdsok viszonylag kis szerepet jatszottak, ellentétesnek tiinik
az egyedi iizemi vizsgalatok régi hagyomdnydval, ami a méretek jelentdségét, és ter-
melékenység noveldsére osztonz6 képességét hangsilyozza (példdul NERLOVE (1963);
CHRISTENSEN és GREENE (1976)). Fontos felidézni, hogy mintank véllalati szintii,
ahol a méretgazdasdgossdgi hatdsok valdsziniileg jéval kisebb jelentéségliek, mint
lizemi szinten.'® Eredményeink szoros Gsszhangban allnak NELSON és WOHAR
(1983) 1950-73-ra vonatkoz6 ecq = 0.945 értéki becslésével, ahol szdmitdsaink szerint
a termelékenység novekedésének 13.6%-a szarmazik a skélahatdsokbdl.

4.4. A technikai haladds felbonidsa

Mint mar kordbban emlitettiik, a technikai haladds felbontahaté a miiszaki ha-
ladds, a nem semleges és a volumen (skala) néveld technikai haladas hatésaira a (6)
egyenletnek megfeleléen sztenderd idSmodell esetén, és (13) egyenletnek megfelelen
az dltalinos technikai index modell hasznalatakor. Vajon a két alternativ modellbél
eltérd kovetkeztetések szarmaznak-e a technikai haladds forrasainak relativ szerepérsl?
A 2. tdbldzat erre a kérdésre igyekszik vilaszt adni.

Mindkét modell egy nem semleges, energia felhaszn4lé jellegii!” technikai fejlédést
mutat, ami megerdsiti STEVENSON (1980), GOLLOP és ROBERTS (1981) és
JORGENSON és FRAUMENI (1981) megéllapitdsait.

Mindazonéltal az eredmények azt sugalljsk, hogy a ndvekvd energia arak a
hetvenes években csak igen szerény kozvetlen szerepet jitszottak mindkét modell-
ben. Ezen feliil a technikai haladds nem befolydsolta jelentésen a kibocsitds volu-
menét, amint azt a f egyiitthaté mutatja, melynek értéke mindkét modellben ala-
csony és statisztikailag nem szignifikdns. Igy a volumen nével$ technikai haladds
lényegtelennek tekinthetd.

Bér az energiaigényes technikai haladds a hetvenes években fokozatosan csdkken-
tette a technikai haladds kimutatott iitemét, mégis a milszaki haladds a f6 komponens
a technikai haladas irdnydnak meghatirozdsiban az 6tvenes, hatvanas sét még az
1970-es években is. Az 1950-1978 kozotti idészakban a miiszaki haladds a technikai
haladédsnak atlagosan 96.5%-4t adja a sztenderd idStrend modellben, és 97.5%-4t az
altaldnos technikai index modellben. Bér a két modell minden egyes évben a technikai

19 A villalati és fizemi skdlahatdsok tirgyalisira Id. NERLOVE (1963).

17 A Fiiggelék F1 tdbldzatdbdl tigy tlinhet, hogy ¢x el8jele ellentmondé a két modellben. A
modellek azonban valéjiban hasonl6 eredményt mutatnak, mivel A(t) idében 4ltaldban
csokken, mig T' né.
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2. tdbldzat
A technikai halad4s felbontdsa az alternativ modellekben

A. Sztenderd iddtrend modell B.Altalanos technikai index modell

Id8szak T Mii- Nem seml. Skéla- T Mi- Nem seml. Skdla-
szaki haladis ndveld szaki . haladis noveld

hatds hatds

1952 3.94 4.18 -.16 -.07 3.28 3.54 -.18 -.08
1953 3.76 3.96 -.14 -06 2.96 3.15 -.12 -.06
1954 3.56 3.75 -13 -.06 -.006 -.007 .00 .00
1855 3.36 3.53 -.13 -.05 4.79 5.02 -.16 -.08
1956 3.18 3.32 -.09 -.04 1.93 2.00 -.04 -.03
1957 3.00 3.10 -.07 -.04 4.58 4.70 -.06 -.05
1958 2.82 2.89 -.04 -.03 1.39 1.41 -.006 -.01
1959 2.66 2.68 .01 -.02 5.7 5.64 .07 -.04
1960 2.51 2.46 05 -.01 .93 81 .03 -.003
1961 2.30 2.25 .06 -.002 37 , 35 .01 -.00
1962 2.10 2.03 06 002 -.05 -.04 -.002 -.00
1963 1.90 1.82 08 .007 3.29 3.14 .15 .007
1964 1.72 1.60 .10 .02 1.39 1.31 07 007
1965 1.53 1.39 11 .02 .89 .83 .05 .006
1966 1.36 117 .15 .03 5.24 4.82 Je .05
1967 1.20 .96 .20 .04 2.27 2.05 .19 .02
1968 1.03 .75 .24 05 3.52 3.15 33 .05
1969 .88 .53 .30 .06 5.15 4.51 .56 .08
1970 .68 .32 .30 .06 .38 1 .34 04 006
1971 .38 .10 .21 .06 -4.34 -3.91 -.35 -.08
1972 .10 -.11 14 07 -.32 -.30 -.02 -.006
1973 -13 -.33 .13 .08 3.57 3.32 17 .08
1974 -.46 -.54 .005 .07 -3.12 -3.07 .02 -.07
1975 -.78 -.76 -.09 07 -17.95 -18.49 .95 -.41
1976 -1.01 -.97 -11 .08 15.52 16.08 -.94 38
1977 -1.26 -1.19 -.16 .08 -.61 -.64 .06 -.02
1978 -1.49 -1.40 -17 .08 -1.18 -1.26 .10 -.03
1952-78 &tl. 1.44 1.39 .03 .01 147 1.43 .05 -.01

haladds eltérd valtozdsait mutatja, nem kétséges, hogy a miiszaki, a nem semleges és a
volumen noveld technikai haladds relativ fontossiga a két modellben nem kiilonbdzik
jelentdsen.
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5. Kovetkestetések az alternativ indexek alapjin

Jelentds kiilonbség van a két index kozott mind abban, hogy a technikai haladést
hogyan szemlélhetjiik mind abban, hogy mennyire tekinthetSk hasznosnak a technikai
haladds okainak leirdsdban. A 2. idbldzat alapjin nyilvdnvalé, hogy a két index a
technikai haladds egész mds mérészamat adja. De vajon melyik mutaté segiti jobban
el§ a folyamatok alakuldsa mogott rejlé okok megértését? Az idStrend modell szerint
a technikai haladds véletlenszeriien ingadozhat az id6trend index kériil, de a technikai
haladds végsd oka itt csupén az id mildsa. A kvadratikus trend 1974-ben jut el a
technikai haladds csicspontjihoz, majd innen negativ technikai haladds kévetkezik.
De mégha a kvadratikus tényez6t melléznénk is, hogy elkeriiljiik a jov8ben megjelend
technikai visszaesés kovetkezményeit, nyilvdnvald, hogy egy egyszerii idStrend nem
képes egyszerre leirni egy gyors technikai haladdst (1950-1960-as évek), amit stagnald
id8szak kévet (1970-es évek). ,

Mig az idétrend modell az id§ muildsdbdl szdrmazé egyszerii indexet ad, ad-
dig az dltaldnos technikai index nem &llit semmit a priori a technikai haladds
okairdl. Mindamellett egy kézgazdasagilag tartalmas idésort ad, ami alapul szolgalhat
a technikai haladds okainak elemzéséhez (Id. SOLOW (1957); BRAZEL (1973);
KENDICK (1973)). Ezt illuszirdlandé, egy egyszerfi Skonometriai elemzést mu-
tatunk be a technikai haladds meghatdrozé tényezdinek magyarazatira. Eldzetes
kutatdsok alapjén abbdl indulunk ki, hogy az elektromos miiveknél a technikai
haladdsnak négy meghatirozé tényezdje van. Mivel Solow felfogisiban a tech-
nikai haladds magdba foglalja a termelési szerkezet barminemi véltozdsat, ezért az
elsé meghataroz6 tényezd — logikus médon — a kapacitéskihasznalds (CU), ami
a rovid tavii egyensilytalansigot tiikrozi.'® A meghatirozé tényezék mdsodik cso-
portjdt a kén-oxidokra vonatkozé korldtozasok alkotjék, melyek a hetvenes években
Iéptek életbe, és a termelékenységre valésziniileg hatranyosan hatottak, amint ezt
GOLLOP és ROBERTS (1983) cikke mutatja. Az iizemekre részletesen megadott emis-
szi6s hatdrértékek helyett a kén-oxid becsiilt értékét (SOKWH) hasznaljuk, feltéve,
hogy 1970-t8] korldtozasok érvényesiiltek.'?Harmadik meghatdrozé tényezéként fi-
gyelembe vettiik NELSON (1984) nyomén, hogy a technikai haladds a tékefelszerelds
évjirataiban (VINT) testesil meg.”® Negyedikként, kovetve JOSKOW (1974)-t
azt dllitjuk, hogy a szabalyozdsi fesziiltségek befolydsolhatjik a kéltségminimalizalé
torekvések intenzitdsit., Ennck megfelelben a szabalyozdsi fesziiltségek mérésére a
30 kdzmii silyczott dtlagos hozamratajanak az AAA kétvényhozamhos viszonyitott
értékét (REGT) hasandljuk. A (15) egyenlet a technikai haladds altalinos indexe

'® A kapacitdskihasznilis kdzvetlen felhasznalisira példikat 1d. STEVENSON (1980) és
COWING, SMALL és STEVENSON (1981).

1% Céljainknak megfelelden a font/kwh-ban mért kén-dioxid kibocsitdst haszniltuk. A
kén-dioxid kibocsatds adatait a Kérnyezetvédelmi ﬁgynékségtt’il (Enviromental Protec-
tion Agency) kaptuk. 1970 eldtt — feltevéseink szerint — a kén-dioxid korldtozdsok
még nem érvényesiltek, ezért SO;/kwh értékét az 1970-re becsiilt szinten tartottuk.
Jobb kérnyezeti mutats felépitését Id. GOLLOP és ROBERTS (1983),

30 Nelson jél feldolgozhaté formiban bocsijtja kozre az Atlagos évjdrat indexet (VINT),
ami 44 nagyobb elektromos kdzmii évi beruhazasinak a szdmtani atlagdn alapul.
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(I*) regressziéjanak eredményeit mutatja, ahol a kapacitdskihasznaldst (CU), a SO,
korldtozdsokat (SOKWH), az évi atlagos tékeberuhdzast (VINT), és a szabilyozési
fesziiltséget (REGT) hasznéltuk magyardzé valtozoként:

I* = ~1.865+ .665CU + 29.90SOK W H+
(35) (2.0) (3.9)
+ .0188VINT — .098REGT,
(3.8) (1.5)
R?=898, SE=.46, D—W =153 (15)

A (15) egyenlet eredményeinek megfeleldek az elbjeleik és a REGT kivételével
statisztikai értelemben is szignifikdnsak. A paraméterek nagysigrendje megydzd a 3.
tdbldzatban szereplS szamitas alapjin, ami felhaszndlja a (15) egyenletet, hogy a tech-
nikai index valtozasat az 1951-60, 1961-70 és 1971-78-as iddszakokra elbrejelezze. A
3. tdbldzat arra ad valaszt, hogy a technikai index véltozdsa az egyes alperiédusokban
milyen mértékben magyarazhaté a kapacitdskihasznaldssal, az évjdrat hatasokkal, a
kornyezeti irdnyitassal és a szabalyozasi fesziiltséggel.

3. tdbldzat
Az évi Atlagos technikai haladés magyarézata

Idészak A technikai Kapacitds- Evjirat SO, Szabalyozdsi
haladéis kihasz- toke- korld- fesziilt-
szazalékos nilds hatdsok tozdsok 8ég
névekedése hozzdjdrulisa
1951-60 2.93 -.57 2.19 0 .74
1961-70 2.04 44 1.44 0 .57
1971-78 -1.03 -.83 1.62 -2.61 .10

A 3. idbldzat néhany mélyértelmii eredménnyel szolgal. Az elsé ilyen kdvetkez-
tetés, hogy a technikai haladds hanyatldsanak legjelentdsebb tényezdjét a hetvenes
években bevezetett SO, korldtozdsok jelentik.” Ez a megallapitas Osszhangban all
GOLLOP és ROBERTS (1983) korabbi eredményeivel. Masodik kovetkeztetésiink
Nelson allitdsdt tdmasztja ald, azaz a technikai haladds igen szoros kapcsolat-
ban van az évjarati t8kehatdsokkal. Az Otvenes évek folyaman az dramfejlesztési
allomdny kapacitdsa gyorsan nétt, és ekkor ez volt a technikai haladds magas
iitemeinek f6 hordozdja. Azdta a tékedllomdany lassabban novekszik, ami hozzajarul
a technikai haladas fejlédési iitemének visszaeséséhez. Harmadszor, a szabalyozasi
fesziiltség hatdsa relativ nagysigit tekintve sokkal kisebb, és csak 10%-os szig-
nifikanciaszintii egyoldali préba mellett szignifikins.?! Mindazonéltal ez a mu-
taté egy nagyon valdsziniisithetd, és tartés koltségesokkentéssel jaré szabélyozd

21 A szabdlyozdsi fesziiltséget elhagyva a regresszié hasonlé eredményre vezet. Pl a 3.
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szigoritdst jelez az 1950-60-as években. 1970-t6] a mutaté egy mér erésen korldtozott
szabalyozérendszert fed, ahol a tovabbi koltségesokkentdsnek csak kis szerepe van. Ne-
gyedszer, a kapacitaskihasznilds a vrtnal sokkal jobban ingadozik a konjuktiiraciklus
véltozasai miatt. A kapacitdskihaszndlds tartésan hanyatlik, szamszeriien az 1951
es 57%-161 1978 45.8%-ra esett vissza. Ez a folyamat a csicsidészak igényeinek az
alapigényekhes viszonyitott dllandé novekedésének készonhetd, ami pedig elsBsorban
a légkondicionalds elterjedésével magyardzhaté. A kapacitds alacsonyabb szintii ki-
hasznildsa miatt nem megleps, hogy a termelékenység is csokken. Erdekes médon a
hatvanas évek kivételt képeznek e tendencia alél — a kapacitaskihasznalis nétt, mivel
a gyors keresletnovekedés ebben az id8szakban lassabb kapacitésbdviiléssel pérosult.
Kovetkezésképp a technikai haladds indexe a hatvanas években nem esett jelent8sen
vissza az Otvenes évek tobbnyire mesterségesen novekvé kapacitaskihasznaldsi rétd-
javal szemben. Mikor a hetvenes években a kapacitdskihasznalds visszadllt a lefelé
hajlé trendre ez (a kén-oxid korldtozdsokkal egyiitt) a technikai haladds iiternének
gyors csokkenéséhez vezetett. Ezek utan vgy tiinhet, hogy az elektromos miivekben
a hetvenes évek termelékenységi zavaraira 1étezik ésszerii magyardzat, ami részben a
kén-dioxid korldtozdsokon, részben — az alacsonyabb kapacitaskihasznaldshoz vezetd
— az alapkereslethez képest gyorsan novekvd csiicsterhelési igényeken alapszik.

6. Osszefoglalds és kovetkeztetések

A gyakorlati kutatok kényes vilasatds el6tt dllnak (1) index szamokat hasz-
néljanak a technikai haladds éltalénos indexének szdmitasira, az alapul szolgdld
technoldgidra vonatkozd korldtozé feltevések elfogadéasaval; (2) vagy a technikai
haladas idétrendes leirdsat alkalmazzdk a termelési technolégia egy altalinosabb
modelljére. Ez a cikk egy olyan mdédszert mutat be, ami lehetéséget ad a tech-
nikai haladés indexének meghatdrozdséra egy egészen altaldnos technolégia keretein
beliil. Médszeriink azonos ipardgba tartozé vallalatok paneladat-rendszerét igényli,
és a technikai haladds A(f) teljesen 4ltaldnos indexének dkonometriai becsléséhes
segédvaltozokat hasznal. Mivel az azonos iparagba tartozé véllalatok adataihoz egyre
konnyebb hozzajutni, eljdrdsunk széles korben alkalmazhatéva valhat.2?

Példank — amely az 1951-78-as idészak elekiromos energia szektordt vizsgélja
— érdekes eredményekkel szolgilt. Eloszor is, Osszehasonlitva a Divisia-index
egyszerli Tornqvist féle kozelitését az 4ltaldnos technikai index modellel, ez utébbi az
Ossztényez8-termelékenység megfigyelt véltozasanak alakuldsira sokkal Jjobb kozelitést
nydjtott (1. tdbldzat). Riaddsul az altalinos technikai index modell lehetdvé teszi
a méretgazdasdgossigi hatdsoknak a technikai haladdstél valé elkiilonitését, és ez
utébbi felbontdsit miiszaki, nem semleges és volumennovels technikai haladdsra,
Misodszor, a sztenderd id8trend modellel 6sszehasonlitva a 5 kiilonbség a két mo-

tdbldzat szdzalékos részesedései sorrendben -0,067, 2.98, 0 (1951-60); 0.51, 1.96, 0 (1961-
70); -0.97, 2.20 és -2.87 (1971-78). Vegyiik észre, hogy a szabalyozdsi viltozé hatdsa
elsBsorban az évjirati téke hatdsokban kétddik le.

? Kiléndsen biztaté, hogy a Statisztikai Hivatal (Bureau of the Census) 1972 6ta
széleskord szervezeti adatfile-t szervez mintegy 300.000 szervezet adatainak gyijtésével.
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dellben a miiszaki haladds mérésére, ami a sztenderd idStrend modellben & + 6T
szemben az altaldnos index modell A(t) — A(t — 1) kifejezésével. Ez utébbi index a
valtozds — kdzgazdaséigi szempontbdl — gazdag leirasat adja, ami a technikai haladss
meghatarozé tényezsinek tovdbbi elemzésében igen hasznos. Ugyanakkor a sztenderd
idétrend modell nagyon keveset mond a technikai haladdstd] és kevés alapot nyijt
a tovdbbi elemzésekhez. Az dltalinos technikai indexnek a kapacitaskihasznaldson,
a kornyezeti korlatozasokon, az évjdrati t8kehatdsokon és a szabdlyozasi fesziiltség
ipardgi mutatdin alapuld egyszerii regresszidja azt sugallja, hogy a hetvenes évek
termelékenység csOkkenése elsésorban a kén-oxid korlatozdsoknak, és a tartésan
hanyatl$ kapacitdskihasznildsnak tulajdonithaté, ahol ez utdbbit a gyorsan névekvd
csucsterhelési kereslet okozza. ' '



96

BADI H. BALTAGI — JAMES M. GRIFFIN

Fuggelék

F1. 1dbldzat

A sztenderd id6trend modell és az dltaldnos technikai index modellek

paraméterbecslései
Becslés  Sztenderd  {-préba Becslés  Sztenderd  {-préba
hiba hiba

ap .318 037 8.7 283 .033 8.7
ag .297 .005 57.9 273 .006 43.3
ar 142 .003 40.8 147 .004 349
b 930 .022 41.9 .964 019 49.5
¥* .038 .0116 3.3 .050 .010 4.9
Bxx 112 .005 22.1 .102 .006 17.9
BxL -.016 .004 4.1 -.004 .004 1.0
BLL .058 .004 14.0 .060 .004 15.5
oK -.003 .0003 11.4 .094 .017 5.5
oL -.002 .0002 12.8 144 .013 10.8
YK -.013 .002 6.4 -.018 .002 8.6
YL -.004 .001 3.4 -.005 .001 3.7
[} -.001 .0008 14 .034 .039 T
[ -.045 .002 18.9

6* .002 .0001 17.5

Segédvaltozé egyttthatdk

D2 -.190 .027 -7.1 -.155 .024 -6.6
D3 -.039 .024 -1.6 -.048 .021 -2.3
D4 -.189 .022 -8.5 -.168 .019 -8.6
D5 -.057 .032 -1.8 -.109 .027 -4.0
Dé .139 .036 3.9 .070 .030 2.3
D7 .003 .023 A .020 .020 1.0
D8 007 .030 2 -.035 .026 -1.4
D9 -.286 .022 -13.2 -.268 .019 -14.3
D10 -.169 .028 -6.0 -.232 .024 9.5
D11 -.077 .029 -2.6 -.146 .025 -5.8
D12 -.083 025 -3.4 -114 .021 -5.3
D13 -.231 025 -9.1 -.271 .022 -12.3
D14 -.103 .029 -3.5 -.158 .025 6.3
D15 -.217 .022 9.7 .218 .020 11.2
D16 -.166 .026 -6.5 -.191 .022 -8.6
D17 -.034 .035 -1.0 -.110 .030 -3.7
D18 -.134 027 -4.9 -.184 .024 -7.8
D19 -.085 .025 -3.4 -.122 .022 -5.5
D20 -.165 027 -6.1 -.213 .023 -9.1
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(folytatds)
Becslés  Sztenderd {-préba Becslés  Sztenderd  t-préba
hiba hiba
D21 -.136 .022 -6.2 -.128 019 -6.8
D22 -.262 .022 -12.0 -.260 .019 13.7
D23 -.320 .029 -10.9 -.372 .025 14.7
D24 -.129 .024 -5.1 -.114 021 -5.4
D25 -.260 .022 -11.8 -.267 019 -14.0
D26 -.014 .023 -.6 -.020 .020 -1.0
D27 -.045 .023 -2.0 -.059 .020 -3.0
D28 -.183 .022 -8.4 -.181 .019 -9.6
D29 -.032 .033 -1.0 -.098 .028 -3.5
D30 -.147 .022 -6.6 -.152 .019 -7.9
A(2) -.035 .020 1.8
A(3) -.087 020 3.3
A(4) -.067 020 3.3
A(5) -117 .020 5.6
A(6) -137 021 6.4
A(7) -.184 022 8.3
A(8) -.198 022 8.9
A(9) -.254 .023 10.9
A(10) -.264 024 1.1
A(11) -.267 024 11.2
A(12) -.267 024 11.1
A(13) -.298 .025 121
A(14) -311 025 12.4
A(15) -.320 .025 12.6
A(16) -.368 .026 14.0
AQ1T) -.388 .026 14.7
A(18) -.420 027 155
A(19) -.465 027 16.9
A(20) -.468 028 16.9
A(21) -.429 .028 15.4
A(22) -.426 .028 15.1
A(23) -.459 029 16.0
A(24) -.429 .029 14.8
A(25) -.244 029 8.5
A(26) -.405 .030 13.7
A(27) -.398 .030 13.2
A(28) -.386 .030 12.9
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