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1 Einleitung

Okonometrische Modelle bilden typischerweise eine endogene Variable y als
bekannte Funktion von erkldrenden Gréflen x, z ab, hdufig ergdnzt um eine
Verteilungsannahme iiber den Storterm der Regressionsbeziehung. Schétz-
funktionen fiir die unbekannten Parameter des Modells werden dann gew6hn-
lich iiber lineare oder nichtlineare Kleinst-Quadrate-Verfahren gewonnen, im
Fall einer Parametrisierung der stochastischen Modellkomponente iiblicher-
weise auch iiber die Maximum-Likelihood-Methode. Die 6konomische Theo-
rie 148t jedoch hiufig den funktionalen Zusammenhang zwischen endogener
Variable und Regressoren unspezifiziert, und falsche Parametrisierungen des
systematischen Teils des 6konometrischen Modells fithren in der Regel eben-
so zu inkonsistenten Schétzfunktionen wie fehlerhafte Verteilungsannahmen
iber die stochastische Restgréfle bei Verwendung des ML-Verfahrens. Diese
Beobachtung fiihrte in den letzten Jahren zu einer steigenden Popularitit von
nichtparametrischen und semiparametrischen Schitzverfahren, von denen die
ersten keine Parametrisierungen in der Regressionbeziehung benotigen und
letztere hier verstanden werden als Methoden zur Schétzung von 6konometri-
schen Modellen, von denen nur einzelne Bestandteile funktional spezifiziert
sind. Ein solcher semiparametrischer Regressionsansatz ist der des partiell
linearen Modells

y=ra+6(z)+u (1)

mit unbekannter Funktion 6(.). Dabei ist o ein unbekannter, zu schétzen-
der Koeffizientenvektor und u die Restgréfle des Modells. Eine Reihe von
Arbeiten haben sich in den letzten Jahren mit dem Schétzen und Testen
der Regressionsbeziehung (1) befaft, vgl. z.B. fiir die Entwicklung von v/N-
konsistenten Schétzfunktionen & - um nur einige wenige zu nennen - die
Ansitze von Robinson (1988) und Speckman (1988), die das Problem der un-
bekannten Funktion 6(.) iiber nichtparametrische Kernregressionsschétzun-
gen losen, oder die neueren Arbeiten von Liu/Lu (1997), die einen k-NN-
Ansatz nutzen, Battacharya/Zhao (1997) und Yatchew (1997) fiir Differen-
zenverfahren oder Mammen/Van de Geer (1997) und Ai/McFadden (1997),

die beide das Problem der Schitzung von « in einer Verallgemeinerung des
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Ansatzes (1) auf partiell spezifizierte nichtlineare Modelle betrachten. Einen
/N-konsistenten Instrumentalvariablenschiitzer fiir « in einem Paneldaten-
kontext schlagen Li/Stengos (1996) vor. Ausgehend von diesem letzteren
Schitzansatz stellt die vorliegende Arbeit eine Auswahl an Schétz- und Test-
verfahren fiir ein semiparametrisches Modell der Art (1) fiir Paneldaten vor,
die zur umfassenden Regressionsanalyse geeignet ist. Dabei schlief$t sich der
im wesentlichen auf den Arbeiten von Baltagi et al. (1996), Fan/Li (1996),
Kniesner/Li (1996), Li/Hsiao (1996), Li/Stengos (1996) und Li/Wang (1996)
basierenden Darstellung bekannter Verfahren fiir gleichgewichtige Datensétze
die Anwendung auf den einfachen Fall eines Unbalanced Panels an. Knies-
ner/Li (1996) folgend, wird die partiell lineare Regressionbeziehung als Mo-
dell mit variablen Koeffizienten interpretiert, und ein Auswertungsmechanis-
mus fiir diese Koeffizienten wird vorgeschlagen. Des weiteren werden einige
Uberlegungen zum Testen der Modellspezifikation angestellt, wenn Regres-
soren mit dem Storterm des Modells korreliert sind. Eine empirische An-
wendung des vorgestellten umfassenden Schéitz- und Testinstrumentariums
findet sich in Hiibler/Ko6nig (1997).



2 Das Modell

Betrachtet sei wie in Li/Stengos (1996) das semiparametrische partiell lineare

Paneldatenmodell

I
—_

vie = xha+0(zy) + ug i

in dem « einen ¢; x 1-Vektor von unbekannten Koeffizienten fiir die Varia-
blen z; € R™ und 6(.) : R” — R eine unbekannte Funktion der Variablen
ziy € R% bezeichnet. ¢ und ¢ sind Laufindizes fiir die Individuen bzw. die Zeit,
und die Anzahl der Zeitpunkte 7 sei fix. Die Variablen x;; seien in beliebiger
Form mit der Restgréfie u; des Modells korreliert, wihrend aufgrund der
Unspezifiziertheit der Funktion (.) auf jeden Fall E(u; | z;;) = 0 erfiillt ist.
Letzteres, da jede Korrelation zwischen dem Storterm wu;; und den Variablen

z; immer Eingang in den nichtparametrischen Term 6(.) finden wiirde.!

Eine Taylorreihenentwicklung der unbekannten Funktion 0(z;) um z ergibt
(Kniesner/Li 1996)

0(z) = 0(z)+ agz) (2t — 2) + %(zit - z)'%(% - 2)
= 0(z) + agz) (zit — 2) + R(2it, 2) (4)

fiir ein Z zwischen z und z;;, und Einsetzen von (4) in Gleichung (2) liefert
20(z)
0z},

0(z) + iy + B(2) zip + iy (5)

yi = wpa+0(2) + (zit — 2) + R(zit, 2) + ui

mit 0(z) = 0(z) — 3;£f)z, B(z) = 8(,)02(? und 4y = uy + R(24, z). Da offensicht-

lich R(zi, 2) = O (||zis — 2|[*), ist der Ansatz (5) fiir ein 2 in einer Umgebung

1Sei eine strukturelle Form fiir y;; gegeben durch
Yir = Tha + 0(zi) + vig (3)

mit E(vy | zi) = 7(zi). Dann gilt, E(yy | 2) = Elza | zi)'a + 0(zi) + 7(zit)
= E(zi | zi)'a + 0(zi), und somit sind die Regressionsbeziehungen (2) und (3) bzgl.

ihres auf z; bedingten Erwartungswerts nicht unterscheidbar.



von z; anndhernd als lineares Modell mit variablen Koeffizienten (z) inter-

pretierbar.

Marginale Anderungen der erklidrenden Variablen x;; und z;; induzieren Verdnde-

rungen der endogenen Variablen y;; in Hohe von

it —
Ox; ’
it _ ag(zit)
0zt 0zt
OR(zy, 2)
= pB(z) + o,
= Blz) = B(2),

die mittels konsistenter Schétzfunktionen fiir den unbekannten Koeffizienten-
vektor o und die NT Vektoren von variablen Koeffizienten ((z;) quantifi-

zierbar sind.

Der Regressionsansatz (2) 148t sich leicht in einem ungleichgewichtigen Panel-
datensatz betrachten, in dem fiir einige Individuen zu einzelnen Zeitpunkten

keine Beobachtungen vorhanden sind. Definiert sei eine Dummy-Variable c;;:

{ 1 wenn Individuum ¢ in Periode ¢ beobachtet wird
Cit =

0 wenn Individuum ¢ in Periode ¢ nicht beobachtet wird.

Dann gilt Beziehung (2) mit der Einschrinkung, da8 (v, %, z;,) nur dann
beobachtbar ist, wenn ¢;; = 1 ist, und ferner ist jede Summation einer beliebi-
gen Funktion g(yi, x},, 21, u;) iiber alle beobachtbaren Stichprobenvariablen
darstellbar als

T N

Z Z Citg(yz'ta x;ta Zz,'t7 uit) .

t=1i=1
Dabei ist N die Anzahl aller Individuen, fiir die Beobachtungen aus minde-

stens einer Periode vorliegen.



3 Schitzung

3.1 Schitzung des Koeffizientenvektors o

Li/Stengos (1996) betrachten die v/N-konsistente Schiitzung des unbekann-
ten Koeffizientenvektors « in einem Balanced-Datensatz: Zunéchst ist (Ro-
binson 1988)

E(yit | zit) = E(wir | 2i0) e + 0(zit)

und damit folgt:
Vit — E(yir | zit) = (xir — E(xs | Zz't)), a + Ut . (6)

In iiblicher Weise kann somit ein gewohnlicher Kleinst-Quadrate-Schétzer,
sofern x; und wu; unkorreliert sind, oder allgemein ein Instrumentalvaria-
blen (IV)-Schiitzer fiir den Koeffizientenvektor o aus der Regressionsbezie-
hung (6) bestimmt werden, sofern die bedingten Erwartungswerte
E(A;y | ziu), Ay aus der Menge {y;;,z;}, fir alle ¢ und ¢ bekannt sind.
Letzteres wird in der Regel nicht der Fall sein, jedoch kénnen diese Erwar-
tungswerte nichtparametrisch konsistent geschéitzt werden, z.B. iiber eine

Nadaraya-Watson-Kernregressionsschétzung (Nadraya 1964, Watson 1964):

; v e e Kigs Ajs
E(Ait | Zit) = 1 T N
NTai2 Zs:l Ej:l it,Js
(A | ze) fu
fit

Ayfu -

,t\ft — Ait .

fit
Dabei ist K j, = K (%) ein iiblicher Produktkern, also K (v) = [, k(v),

wobei k(.) eine univariate Kernfunktion, v, die [-te Variable in v und a einen

Glattungsparameter bezeichnet. fit bezeichnet eine Schétzung fiir die Dichte-
funktion f(z;). Ein IV-Schétzer fiir o aus einem Regressionsansatz, in dem in
Gleichung (6) die unbekannten bedingten Erwartungswerte durch ihre Kern-
regressionsschitzungen ersetzt sind, wird jedoch vom Problem der ,random

denominators“ betroffen: Die Nenner der Kernregressionsschitzungen sind
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Zufallsvariablen, was Schwierigkeiten in der Bestimmung der Schétzeigen-
schaften nach sich zieht; die Bedingung f(z;) > 0 fiir alle ¢ und ¢ wird erfor-
derlich. Zur Losung dieser Problematik werden in der Literatur zwei Wege
vorgeschlagen: Eine Methode sieht das Heraustrimmen von kleinen Werten
von fi; vor (z.B. Robinson 1988), die andere eine Dichtegewichtung (Powell
et al. 1989) zur Beseitigung des zufilligen Nenners fit. Dem letzten Ansatz
folgend, resultiert nach Li/Stengos (1996) eine Schitzung fiir o aus dem Re-

gressionsansatz
Yiefio — Viefie = (i fie — Tafir) o + Uit

mit u; = uitfit — E(uzt | Zit)fiti
1

A,

a = {XT: % (wie — i) (i — &at)' ff}

t=111=1

A,

N
(wir — Wit) (Yir — Gar) [, -

T
D
t=111=1

Dabei ist wy; = E(w;; | zit), und w;; bezeichnet einen Vektor von Instrumen-

talvariablen fiir ;.

Sei sowohl die Klasse der Kernfunktionen K, als auch die Klasse der Funk-
tionen G, j1 > 0, a > 0, definiert wie in Robinson (1988) (vgl. fiir diese De-
finitionen Anhang A).? Dann priifen Li/Stengos (1996) die v/ N-Konsistenz

und die Verteilung der Schitzfunktion & unter folgenden Bedingungen:?

(A1) (=i, 2i,u;) sind unabhéngig identisch verteilt iiber alle 7. Dabei bezeich-
net A;, A aus {z, z,u}, den Vektor (A4;1, Ai2, ..., Air)".

(A2) Fiir alle t = 1,...,T besitzt 2y, eine Dichtefunktion f € Gf° fiir ein
beliebiges A > 0, und ferner gilt, 0(.) € G0, E(xy; | z1;) € GA fiir
ein beliebiges 9 > 0 und eine ganze Zahl v > 1 mit A < v < A+ 1,
E (u‘ff‘s) < oo fiir ein beliebiges § > 0.

2Alle k € K, sind Kernfunktionen v-ter Ordnung, und vereinfacht gesprochen gilt, falls
g € G, mit einer natiirlichen Zahl y, ist g p-mal partiell differenzierbar, und diese Ablei-

tungen sind ebenso wie g durch eine Funktion mit endlichem a-ten Moment gebunden.
3Hierbei handelt es sich im wesentlichen um die Annahmen von Li/Stengos 1996, jedoch

wurde (A3) korrigiert: Li/Stengos (1996) setzen lediglich E(u; | wir) = 0 voraus, aus dem
Beweis von Theorem 1 der Autoren ist aber ersichtlich, daf3 Theorem 1 nur unter der
stiarkeren Bedingung E(u;: | wst, zit) = 0 Giiltigkeit besitzt, was im allgemeinen nicht aus
E(ui | wit) = 0 und E(uit | zie) = 0 folgt.



(A3) Es existiert ein wy, € R® mit F(uy | wy, z1¢) = 0, E(w};®) < oo und
E(wyy | 214) € GA fiir ein beliebiges § > 0 und alle t = 1,...,7T.

w; = (wi1, ..., w;r)" ist unabhingig identisch verteilt iiber alle 7, und
ferner ist Y1, E {(wi; — E(wy | 210)) (21 — E(21s | 210)) f2(214)} nicht
singulér.

(Ad4) k € K,, und fiir N — oo gilt, a — 0, Na?? — oo und Na* — 0.

Nach Theorem 1 in Li/Stengos (1996) ist unter (A1) bis (A4)

VN(& - a) =% N(0,V)

A

und ein konsistenter Schitzer fiir V ist V = B 1A(B ')’ mit

~ 1
B = Z Z Wit — wzt xzt xzt) f2t
t 1:=1
. 1 T T N o
A4 = NT2 ZZZ Wi — i) fir(wis — i) Fisthintiss
t=1 s=11=1

Dabei ist ﬁit = (yit - Z)z’t)fit - (xit - jit)lfz'tOAé-

Hinsichtlich der Voraussetzungen (A1) bis (A4) sei angemerkt, dafi (A1) eine
Standardbedingung bzgl. der Unabhéngigkeit der Beobachtungseinheiten ist,
und neben einer Annahme iiber den bedingten Erwartungswert der Stérgréfie
und einer gewOhnlichen Voraussetzung bzgl. der Invertierbarkeit einer Sum-
me in (A3) handelt es sich bei (A2) und (A3) um in der Nichtparametrik iibli-
che, wenig restriktive Bedingungen iiber Momente und die Glattheit einiger
Funktionen. (A4) stellt Anforderungen an die Kernfunktion und setzt erfiill-
bare Bedingungen fiir die Bandweite. Eine Kernfunktion zweiter Ordnung
kann danach fiir ¢, < 3 genutzt werden. Nach Li (1996) und Li/Ullah (1996)

kann (A4) durch folgende Annahme ersetzt werden:

(A4) k € K,, und fiir N — oo gilt, a — 0, Na™**e—4a) - o0 und
Na* — 0.

Unter dieser schwicheren Voraussetzung ist fiir ¢ < 5 eine Kernfunktion
zweiter Ordnung nutzbar. Die Bedingung E(uy; | wyg, 21;) = 0 in (A3) ist

schirfer als im linearen Modell, das neben E(uy; | z1¢) = 0 nur die Giiltigkeit
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von E(uy | wyy) = 0 erfordert. Die Voraussetzung E(uiy | wyg, z1¢) = 0 ist
aber z.B. immer dann erfiillt, wenn die Variablen u;; und wy; unabhéngig
sind, gegeben z14, oder gleiches gilt fiir uy; und 2y;, gegeben wy;. Im iibrigen
gilt fiir jede schwach exogene Variable 2, aus 21y, E(uy | 24,2}, ;) =0, so
daf} ggf. Zl1,t71 oder eine Funktion davon als Instrumentalvariable genutzt wer-
den kann (vgl. Li/Stengos 1994 fiir den Fall eines dynamischen Paneldaten-
modells). Zu beachten ist, dafl die Annahmen (A1) bis (A3) dem Fehlerterm
uq; keine Restriktionen hinsichtlich des stochastischen Zeitreihenprozesses
auferlegen; uy; kann eine serielle Korrelation oder eine bedingte Heteroske-
dastie beliebiger Art aufweisen. Damit kann es sich bei der Regressionsbezie-
hung (2) z.B. um ein Random-Effects-Modell mit additiven Fehlerkomponen-
ten uy; = i1 + €1, handeln.* Die Koeffizienten eines OLS-schiitzbaren linearen
Random-Effects-Modells kénnen mit der Gewichtungsmatrix E(uv' | z, 2),
u = (uf,uly...uly), effizienter iiber ein GLS-Verfahren geschétzt werden.
Entsprechendes zeigen Li/Ullah (1996) fiir die EGLS-Schétzung von « in
einem homoskedastischen semiparametrischen partiell linearen Modell, das
E(uu' | z,2) = oIy ® epe + oZlyy erfiillt. Dabei bezeichnet ep einen
T x 1-Vektor mit Einsen und I}, die Einheitsmatrix der Dimension k. Auf die
Darstellung der EGLS-Schétzfunktion sei hier verzichtet.

Der fiir ein Balanced Panel konzipierte Schiitzansatz von Li/Stengos (1996)
148t sich leicht auf den Fall eines ungleichgewichtigen Paneldatensatzes an-
wenden. Ein Schétzer fiir « ist hier gegeben durch

T N !

. ~ !

ayp = { E E Cit wzt Wiy (-'L'it - xit) szt}
t=11=1

A,

X Z Z Cit wzt Wit (yit - Z)z‘t) f z%

t=11=1

mit fit 292 Et ] N; 521 ]2_: C]s it,js und Azt w92 Et ] N, SZI ]E C]s zt,]sA]s/fzt

Dabei ist N; = ZZ | ¢ fiir alle 2.

4In einem Modell mit fixen Individualeffekten konnen diese unbeobachtbaren Effekte
in gewohnlicher Weise durch Differenzenbildung eliminiert und ein Schitzer & aus dem
transformierten Modell Yit — Yit—1 = (xit — .’,I,'i7t_1)IOé + AO(zit,zi7t_1) + Ui — Ug,t—1 mit

unbekannter Funktion Af(zi, z;¢—1) = 0(2i) — 6(2i,t—1) gewonnen werden.



Sei folgende weitere Annahme spezifiziert:

(A5) ¢ = (ci1,...,cp)" ist unabhéngig identisch verteilt iiber alle ¢, und
¢; ist unabhingig von (x;, z;,u;). Ferner gilt mit P, = P(c;; = 1),
S PyE {(wy — B(wy | 210)) (w1 — E(w1y | 216))' f2(214)} ist nicht sin-

guldr.

Dann folgt:

Satz 1: Unter den Annahmen (A1) bis (A5) gilt:

(1) VN (6yp — a) -5 N(0, Vip)
mit VUB = B[;EAUB(B[;E), und
1 & -
Byp = T ZPItE{(wlt — E(wyy | 211)) (w10 — E(wae | 210)) f (Zu)} :
t=1
TRAN
Avp = T2 ,; z_:lpltsE {(wu — E(wy | 211)) (w15 — Ewys | 215))

Xf2(21t)f2(zls)ultuls} .
Dabei ist Py = P (cip =1Ncis =1).

(2) Ein konsistenter Schitzer fir Vg ist Virg = B[}IIBAUB (B[}IIB)I mat

~

A 1 T N A s
Byp = W Z Z Cit (wit - wz't) (xit - xit), z2t ’

1 N . NN R A A oa
App = Z Z Z CitCis (Wi — Wit) (Wis — Wis) [fit fisUirlis

und ait = (yit - git)fit - (l'it - i'it)lfit&UB-

Der Beweis von Satz 1 befindet sich im Anhang B.

3.2 Schitzung der nichtparametrischen Terme 6(z;)

und der variablen Koeffizienten [3(z;;)

Schitzfunktionen fiir die unbekannten Funktionen 6(z;) und die variablen

Koeffizienten 3(z;) lassen sich aus den Differenzen y;,— 1,y g) mittels nicht-
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parametrischer Schéitzmethoden fiir bedingte Erwartungswerte und ihre Ab-
leitungen ermitteln, und ein populédres Verfahren ist auch hier die Nadaraya-
Watson-Schitzung. Da & p) hinreichend schnell gegen o konvergiert, bleiben
Konsistenz- und Verteilungseigenschaften der Schéitzfunktionen erhalten, die
sich bei Kenntnis von « ergeben wiirden. Der Nadaraya-Watson-Schéitzer
ist jedoch in einiger Hinsicht einem anderen nichtparametrischen Schétzver-
fahren unterlegen, dem der Lokalen Linearen Kleinst-Quadrate-Regression
(vgl. erstmals Stone 1977 und Cleveland 1979 fiir das allgemeinere Verfahren
der Lokalen Gewichteten Kleinst-Quadrate-Regression). So zeigen Fan (1992,
1993) und Fan/Gijbels (1992) fiir den Fall eines Regressors in 6(.), daf der
Lokale Kleinst-Quadrate-Schitzer asymptotisch einige Effizienzeigenschaften
aufweist und anders als der Nadaraya-Watson-Schitzer unverzerrt ist, wenn
das wahre Modell linear ist; er besitzt ferner im Verhéltnis zur Kernschitzung

superiore Eigenschaften im Grenzbereich (z.B. auch Hastie/Loader 1993).

Kniesner/Li (1996) nutzen die Idee der Lokalen Linearen Kleinst-Quadrate-
Regression zur Schitzung von 6(z;) und 3(z;) in einem Balanced Panel mit
seriell unkorrelierten Stortermen, und diesem Ansatz folgend, gilt zunéchst

ausgehend von der Taylorreihenentwicklung (4):

0(2js) = 0(zi) + B(2ir) (255 — 2it) + R(2js, 2it)

= (1,(z5 — 2i)' + R(zjs, 2it) - 7
(a3 50)) 57 ) + Bl g
Dabei bezeichnet wieder 7 = 1,..., N einen Laufindex fiir die Individuen
und s = 1,...,T einen Laufindex fiir die Zeit. Einsetzen von Gleichung (7)

in Beziehung (2), formuliert fiir Individuum j in Periode s, ergibt

G(Zzt)

5(%)) + R(2js, zit) + ujs ,

yis = i+ (1, (255 — 2it)) (

und mit §(zy) = (Z(é:t))) sowie Differenzenbildung y;; — 2% a folgt:

>

Yis — 2500 = (1, (255 — 2it)") 0 (2ie) + s (@ — &) 4+ R(2js, 2i0) + ujs - (8)

Da R(zjs,2i) = O (||255 — 2| |?) und (& — @) = O,(N~1/2), ist Gleichung

(8) fiir ein z; in einer Umgebung von z;, approximativ linear. Ein Schétzer
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fiir 6(z;;) resultiert dann aus der Lokalen Kleinst-Quadrate-Regression von

Yjs — x;s& auf (1, (zjs — zi)'):

) = {Ziff (stlzit)<1,(zjs—zit>'>}

s=1j=1 -

-1

X Y3 Kings (1, (255 — 2in)") (s — 2,60) - (9)

s=1j=1

Dabei ist Ky ;s = K (%) ein Produktkern, K (v) = [, k(v;), und k()
bezeichnet eine univariate Kernfunktion fiir die [-te Variable in v und h
einen Glattungsparameter. R’it,js verleiht in der Lokalen Kleinst-Quadrate-
Regression Beobachtungen von z;, in der Ndhe von z; ein grofles Gewicht

und solchen, die weit entfernt von z; liegen, nur einen geringen Einfluf3.
Seien zwei weitere Bedingungen formuliert:

(A6) k € Ky und k() > 0 fiir alle v, € R. Fiir N — oo gilt, h — 0 und

Nh2+?2 — .

(A7) limy_0o Nh%+ — 0.

Dann folgt die Konsistenz von 6(z;) bzgl. 6(z;) unter den Annahmen (A1)
bis (A4) bzw. (A4’) und (A6), sofern f(z;) > 0, und

D(N)(6(zi) = 6(2) == N(0, %),

VNhe 0
0  VNhet[,

(A7) erfiillt ist (Propositionen 1 und 2 in Kniesner/Li 1996 in Verbindung
mit den Aussagen in Li 1996 und Li/Ullah 1996).% Ein konsistenter Schéitzer

mit D(N) = ), besitzt Giiltigkeit, sofern zusétzlich

®Kniesner/Li 1996 priifen sowohl die Konsistenz der Schétzfunktion als auch die Vertei-
lungseigenschaft wie oben erwihnt unter zusitzlichen Voraussetzungen, und zwar erstens
der Annahme, daf§ die Storterme der Regressionsbeziehung (2) einem Martingaldifferenz-
Prozef folgen und zweitens der Bedingung E(ui: | @i, 2i) = 0. Es ist aus den Beweisen
der Propositionen 1 und 2 in Kniesner/Li (1996) leicht zu sehen, daf§ die letztere Voraus-
setzung wie in (A3) ersetzt werden kann durch E(u; | wit, zir) = 0, und die erste erwihnte
Bedingung besitzt hinsichtlich der Aussagen der Propositionen 1 und 2 keine Bedeutung,
wie im folgenden explizit noch aus dem Beweis der Sétze 2 und 3 in dieser Arbeit zu sehen

ist.
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fiir ¥ ist © = R-'QR~! mit

R f, 0
P )

0 fitequQ
2 A2
NTthZ E Z Kzt,ys js 0
Q o s=1j5=1
- 1 N _
0 Ay, pepas 2 E zt,Js“Js Iq,

Dabei ist e, = fl_ﬁ(l/l)l/fdul, dy, = fIZ'Q(I/l)VZZdl/l und ;s = yjs — Yjs — (75 —

2is)'é.

Der Ansatz 148t sich wieder leicht in einem ungleichgewichtigen Paneldaten-

satz betrachten. Eine Schitzfunktion fiir §(z;) ist hier gegeben durch

0zn)up = {chﬂs lt]s(( : )>(1’(st_Zit),)}_1

s=1j=1 Zjs T Zit

X Z Z C]s zt]s Z]s Zit),)l (y]s - :U;'S&UB) ) (10)

s=1j=1
und fiir S(Zit)UB folgt:
Satz 2 Sofern f(zi) > 0, gilt unter den Annahmen (A1) bis (A6):
5(Zit)UB 5 6(2it) -

Satz 3 Sofern f(zi) > 0, gilt unter den Annahmen (A1) bis (A7):

(1) D(N) (5(Zit)UB - 5(%:)) i> N(O, ZUB)}
wobes
S = RypQusRyp
T

f(zi)7 > Py 0

Ryp = = ;
0 f(zi)erly, 7 Z Py

o?(zy) f(zi) [ K%(v)d l/% E Py 0

Qup = =1
0 UQ(Zz't) f(Zit)dk g2 T2 E Py,
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(2) Ein konsistenter Schiitzer fiir Syp ist Syp = RysQupRyy mit

R NThq2 Z E Kzt]scjs 0
R _ s=1j=1
UB — 1 T N _ )
0 NTh‘12 E Z it,js Cjs
s—l j=1
2 A
. NT2h‘12 Z E Kzt,]s ]sCJS 0
Q =
1
0 NTth2 Z Z Kzt ]sujs Cjs
= ]_
~ o ~ ~ !~
Ujs = Yjs — Yjs — (Tjs — Tjs)'up -

Der Beweis der Siatze 2 und 3 findet sich im Anhang B.

3.3 Auswertung der Schitzergebnisse

Die Schétzung der variablen Koeffizienten [((z;) und nichtparametrischen
Terme 0(z;) liefert L, N; Funktionen 5 (zi¢). Eine Informationsverdichtung

ist hier in verschiedener Weise sinnvoll:

Zuniichst gilt fiir die durchschnittliche Anderung der endogenen Variablen

;e bei einer marginalen Anderung der Regressoren z; (Average Derivative),

E (Zy) = E(B(zu) (11)

mit unbekannter Funktion ((.), und die durchschnittliche Ausprigung der
unbekannten Funktion 6(.) ist E(0(z;;)). Eine Reihe von semiparametrischen
Schitzmethoden fiir Beziehung (11) sind unter dem Begriff der ADE (Ave-
rage Derivative Estimation)-Verfahren vorgeschlagen worden, so z.B. Hird-
le/Stoker (1989), Powell et al. (1989), Rilstone (1991), Stoker (1991), Horo-
witz/Hérdle (1996) oder Li (1996). Ein konsistenter Schétzer fiir (11) sowie
fiir E'(0(z;)) resultiert nach Li et al. (1995) aus dem arithmetischen Mittel
der mittels einer Lokalen Linearen Kleinst-Quadrate-Schiatzung bestimmten
Schatzfunktionen <g((zi))>, und bezogen auf das Paneldatenmodell (2) ist so-
mit
~ 1

N
FE (6(th)) == E Nt Z(S Zzt (UB) Cit »
t=1 t=1i=1
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mit S(Zit)(UB) wie in (9) bzw. (10) definiert, ein konsistenter Schitzer fiir

E(Z((Ztt))) (vgl. auch Kniesner/Li 1996). Die Schitzung von (11) ist z.B.

dann interessant, wenn 6(z;) einer Single-Index-Beziehung 0(z;;) = g(2},/)

z

mit unbekannter Funktion ¢(.) geniigt. Dann ist ag(z;:) = 3%(2{-:5 )4, und
E (%’Zt)) =F (%ﬁ) schitzt ( bis auf eine skalare Konstante konsi-

stent.
Die Ermittlung durchschnittlicher Ausprigungen FE (0(z;)) vernachlissigt
den sperzifischen Verlauf der Funktionen §(z;), Informationen iiber Nichtli-

nearitéiten von §(z;) in einzelnen Variablen 2!, aus z;; gehen verloren; so kann

die Anderung der endogenen Variablen bei einer marginalen Verinderung

von zfy aus zu, %G = o (eu), Blza) = (Bulzie),- - B (), Bo ()

im mittleren Definitionsbereich des Regressors z!, eine vollig andere sein als

an den Réindern. Insofern ist eine Schétzung des bedingten Erwartungswerts
E ((5 (2it) | zft) sinnvoll, und eine solche Schitzung kann aus einer nichtpa-
rametrischen Regression von 4 (2i) auf 2!, gewonnen werden, z.B. als einfa-
che Kernregressionsschéitzung oder Lokale Kleinst-Quadrate-Regression oder
auch ausreifierrobust iiber ein LOWESS-Verfahren (Cleveland 1979, Hérdle
1990). Die Verldufe von 6(z;) und By(z;) in 24 sind dann zweidimensional

graphisch darstellbar. Anzumerken ist, dafl wegen

q2
Yir = Ty00+ Z ﬁz(Zit)th + Uy
=1
und 3,(.) = Bilzx) # Bi(2,) i.a., wobei fBy(2,,) definiert ist in der folgenden
Gleichung (12), das vorgeschlagene Verfahren der Betrachtung von Nichtli-
nearitdten wesentlich allgemeiner ist als das der bekannten verallgemeinerten
additiven Modellierung nach Hastie/Tibshirani (1990), nach der eine nicht-

lineare Regression von y;; auf z;; und z;; beispielsweise formulierbar ist als
q2
o 2 [ -
Yit = Ty + Z Bi(ziy) iy + iy (12)
=1

und das der Funktion 0(z;) die starke Restriktion 0(z;) = 72, gi(2},) mit

unbekannten Funktionen g;(.) auferlegt.

14



4 Tests

Die Konsistenz der Schétzergebnisse fiir eine zeitinvariante Modellspezifika-
tion der Art (2) setzt die Poolbarkeit des Datenmaterials iiber die Zeit, al-
so einen zeitunabhéngigen Erwartungswert der endogenen Variablen, ebenso
voraus wie eine korrekte Modellspezifikation. Damit ist ein Test auf die Pool-
barkeit des Modells genauso sinnvoll wie ein Test auf die funktionale Form
der Regressionsbeziehung. Ferner ist es naheliegend, eine vermutete parame-
trische Regressionsbeziehung gegen den semiparametrischen Ansatz (2) zu
testen. Im folgenden ist jeweils ein Test fiir diese drei Bereiche beschrieben,
wobei die Tests des semiparametrischen Modells gegen eine nichtparametri-
sche Alternative und einer parametrischen Form gegen das semiparametri-
sche partiell lineare Modell fiir Querschnittsdaten konzipiert sind, womit die
Verteilungseigenschaften der Teststatistiken in der beschriebenen Form ohne
weiteren Beweis zunéichst nur dann Giiltigkeit besitzen, wenn die Storterme
des Paneldatenmodells unter der jeweiligen Nullhypothese seriell unkorreliert
sind. Den Ausfiihrungen schlie3t sich daher die Beschreibung zweier Tests auf

eine serielle Korrelation in den Stortermen an.

4.1 Test auf Poolbarkeit

Die Giite eines Tests auf Poolbarkeit ist von der Richtigkeit der unterstellten
Regressionsbeziehung abhéingig; so kann z.B. ein herheblicher Size-Bias dann
entstehen, d.h. die Nullhypothese der Zeitinvarianz mit einer das nominelle
Signifikanzniveau stark iiberschreitenden Wahrscheinlichkeit verworfen wer-
den, wenn zwar tatsichlich ein zeitunabhingiges Modell vorliegt, ein Test
aber auf Basis eines fehlspezifizierten Modells vorgenommen wird (z.B. Hi-
dalgo 1995). Motiviert werden somit Verfahren, die die strukturelle Stabilitét
ohne Sperzifikation der funktionalen Form des Modells untersuchen, also aus-

gehend von der Regressionsbeziehung

Vit = E(yir | vit) + e = ge(vi) + i, v = (2, 21,) ~gx 1, (13)
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ohne Parametrisierung von ¢;(v) die Poolbarkeit der Daten iiber die Zeit
testen, d.h. die Hypothese

Hy%%%: g(v) = glv) vV ¢
POOL . . . .
gegen H; cogl(v) # gv) fiir einige ¢ mit positiver
Wahrscheinlichkeit.
Dabei ist g(v) = & >/, g:(v) eine Funktion, die ebenso unbekannt ist wie

alle g;(v), t=1,...,T.

Baltagi et al. (1996) entwickeln einen Test der Nullhypothese HJO9F ge-
gen HPOOL als verallgemeinerten Conditional Moment Test (Newey 1985,
Tauchen 1985) mit nichtparametrischer Gewichtungsfunktion: Zunéchst sei
wit = Yir — g(vir). Dann gilt aufgrund der Aquivalenz der Regressionsbezie-
hung

Yir = g(vi) + wit
zum Ansatz (13) unter der Nullhypothese und der Orthogonalitét des Stor-

terms aus Regressionsansatz (13) zu v unter H9¢L:

E(uit | Uit) = 0 .

Damit besitzt auch eine verallgemeinerte Momentenbedingung mit nichtpa-

rametrischer Gewichtungsfunktion E(uy | vy) Giiltigkeit:
E (uy Eug | vi)) = E (E(ua | v2)?) = 0. (14)
Unter der Gegenhypothese HFOOT ist
E (uiy E(ug | vig)) >0

erfiillt. Somit kann ein Test auf Poolbarkeit auf Basis einer Schitzung von
E (u;; E(ug | vi)) durchgefithrt werden. Da der unbedingte Erwartungswert
E(.) zwar durch das arithmetische Stichprobenmittel, der bedingte Erwar-
tungswert E(u; | vy) aber ebenso wie der Stérterm w; nur nichtparame-

trisch geschitzt werden kann, wobei wieder eine Kernregressionschitzung

6In einem nichtparametrischen Modell ist E(u | vi;) = 0 immer erfiillt, da definitions-

gemiB E(yit | vie) = g¢(vit), vgl. Beziehung (13).
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zur Anwendung kommt, ist auch hier die Dichtegewichtung im Sinne von
Powell et al. (1989) sinnvoll, da unter HI’°°L aus E(u;; | vi) = 0 auch folgt,
E(uif(vi) | vir) = 0. Ein Schétzer fiir den dichtegewichteten Erwartungs-
wert F (ug f(vi)) E(uif (vit) | vie) f(vi)) lautet:

1 T N . R . .
Jroor, = WZZﬂitfit{E (aitfit|vit) fit}
=1 i=1
1 T N . 1 N L
- W;;u“ﬁt m; Uje fie K jt
J7#i

T N
1t U: = 1 A p— 1 Es:l Ej:l Kit,jsYjs

mit Ui = Yir — Yit, Yit = g =
12

Dabei ist Kj; ;s = K (E%U”) ein Produkt univariater Kernfunktionen, K (v)

= II}_ ke (w)TIL_, . k*(v1), wobei k¢ eine Kernfunktion fiir die p stetigen und

~ T N
1 K
und fit — NTar Zl '21 it,js-
s=1j=

k¢ eine Kernfunktion fiir die (¢—p) diskreten Variablen in v; bezeichnet, und
v ist die [-te Variable in v;. Ferner bezeichnet I_(it,jt =K (”“—;”) ebenfalls
einen Produktkern K(v) = II_ k()T k%(1), in dem k° und k% die
univariaten Kernfunktionen fiir die stetigen bzw. die diskreten Variablen in

v; sind. Seien zwei weitere Annahmen wie folgt spezifiziert:”

(A8) g(vi) € G fiir die stetigen Variablen in v;, und fiir die gemeinsame
Dichtefunktion f(v1y,...,vis) gilt, f(vir,...,v15) € G°, fiir eine gan-
ze Zahl v > 2 und alle s € [1,T]. Ferner sei fiir alle t = 1,...,T
E (uf,) < oo und o*(vy;) = E(u?, | vi;) sowie E(u}, | vi;) stetig in den
stetigen Variablen aus vy. f(vi;)o?(vy;) sei ebenso wie f(vy)E(ui, | vir)

gebunden im RP.

(A9) k¢ € K, k% € K¢, k¢ € K, sowie k¢ € K¢, und fiir N — oo gilt,
Nh? — 00, a — 0, Na?*h?/?> — 0, h/a*> — 0. Dabei ist K die Klasse
von Kernfunktionen zweiter Ordnung, fiir die erfiillt ist, £4(0) = 1 und
kd(v) = O(1 + [v|=H1).

Dann ist eine unter (A1), (A8), (A9) sowie H'99F asymptotisch standardnor-

"Vgl. Baltagi et al. (1996), S. 349.
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malverteilte Teststatistik gegeben durch (Theorem 1 in Baltagi et al. 1996):

— NP2 Jroor

Z =
POOL —
20POOL

T N N
. A A N 2 r
mit oo = N(N = TZhP;;; (Uztfzt) (thfjt) KiZt,jt‘
J#i
Ein konsistenter Test auf Poolbarkeit (Theorem 2 in Baltagi et al. 1996)
besitzt die Entscheidungsregel, lehne HFO9L ab, falls Z > 2, ,, und 2, , ist

das (1 — @)—Quantil der Standardnormalverteilung. Annahme (A8) ist dabei
wieder eine iibliche, wenig restriktive Standardbedingung {iber Momente und
die Glattheit einiger Funktionen, und (A9) setzt erfiillbare Bedingungen fiir

Kernfunktionen und Bandweiten.

Es ist leicht zu sehen, daf dieser Test in einem ungleichgewichtigen Panelda-

tensatz angewendet werden kann: Zuniichst gilt unter (A6) und HZ99F

E(Uitf(vit)cit | Uit) = PltE(Uitf(Uit) | Uit) =0,
und unter HI99L besitzt
E (Uz‘tf(Uit)citE(Uitf(Uit)cit | Uit)f(Uz't))
= F (E(Uitf(vit)cit | Uit)Zf(Uit))
= PLE (E(Uitf(vit) | Uit)Zf(Uit)) >0 (15)

Giiltigkeit. Eine Schitzung fiir (15) ist

JPOOL,UB = Zzuztfztczt{ (Uztfztczt | Uzt) fzt}
=4
1 T N R 1 N R 3
= —Zzaitfitcit 72 ajtfjtcjth’t,jt
NT =S (N =1l =
J#i
mit fit = Ef 1 Z] 1 Kt jscjs. Die Verteilungseigenschaften einer

EHNP

aus Jpoor,up konstruierten Teststatistik fafit folgender Satz zusammen:

Satz 4: Unter den Annahmen (A1), (A5), (A8) und (A9) und mit
UPOOL UB — ZE ( Ult)f5(U1t Py /K2
T? t

18



15t

J
Zpooruys = Npp/2_ZPOOLUB i>N(0,1)

2
\/ 2UPOOL,UB

unter H{'99". Eine konsistente Schitzfunktion fir opoop yp st

=

. 1
U%’OOL,UB = N(N _ ].)Tthp Z

t=14=1 j

T N 9 9
A~ A. A~ A. KQ e
(e ujtfyt it,jtCitCjt -

1

.
*

Der Beweis von Satz 4 findet sich im Anhang B. Es ist klar, daf} sich die
Konsistenz eines Tests mit rechtsseitigem Ablehnbereich analog zum Fall

eines gleichgewichtigen Panels ergibt.

4.2 Tests auf die funktionale Form der Regressions-

beziehung

Auf der Idee der Konstruktion eines verallgemeinerten Conditional Moment
Tests mit nichtparametrischer Gewichtungsfunktion basieren auch die Test-
statistiken von Fan/Li (1996) fiir den Test des semiparametrischen parti-
ell linearen Modells gegen eine nichtlineare Alternative und von Li/Wang
(1995) fiir den Test einer parametrischen Modellformulierung gegen ein se-
miparametrisches Modell der Art (2). Beide Tests sind wie erwihnt fiir Quer-
schnittsanalysen entwickelt und damit fiir Paneldaten ohne weiteren Beweis
nur bei seriell unkorrelierten Stortermen geeignet. Auf die Darstellung der
Verteilungseigenschaften in einem allgemeineren Paneldatenmodell sei hier

zunachst verzichtet.

Fan/Li (1996) entwickeln einen Test der Nullhypothese

HZEMNE . By | vy) = zha+0(z;) fiir ein o € R und ein
6(.): R - R

gegen die Hypothese

HPEMNE . By |vy) # zha+0(z;) fiir alle o € R und alle
6(.) : R — R.
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Sei yiy = E(yi | vit) + uy, dann gilt unter der Nullhypothese:
Yir = w0+ 0(2i) + i

sowie E (u;sE(uy | vir)) = 0. Die Grundlage fiir die Teststatistik bildet somit

wieder eine dichtegewichtete Schéitzung dieses Erwartungswerts:

1

JSEMNP Zzuztfztczt T ZZ u]sf]scjs it,js
Et thtlzl ( t:th_]' s=1j=1
js#it

oo " NN P 1 T «N
mit i = Yit — Yir — (T — Tir) py und fi = ST Nyais 25=1 > =1 KitjsCis,
t=1

N 1 T N 7 N .

Uir = 72T o 2s=1 23:1 Kit,jsyjscjs/fit sowie T;; entsprechend definiert.
t=1

Kijs = K (%) und Ky j, = K(%) bezeichnen wieder Produkte

univariater Kernfunktionen fiir die Variablen in z;; resp. v;.

Sei u;; unabhéngig identisch verteilt iiber alle ¢ und ¢ und ferner in (A8) g(v;)
ersetzt durch 6(z;;) und E(zy | 2i;) sowie in (A9) limy o h/a*> — 0 durch
limy o hP/a?®? — 0. Dann gilt unter (A1), (A5), (A8), (A9) und Hy MNP
(Theorem 4.1 in Fan/Li 1996 in Verbindung mit den Aussagen in Baltagi
et al. 1996 sowie der Tatsache, dafl unter den angegebenen Bedingungen in
der Herleitung der Verteilungseigenschaften die gepoolte Panelstichprobe als

Querschnittserhebung aufgefafit werden kann):®

Zle Nth’p/2JSEMNP

ZSEMNP = =
\ 205EMNP

45 N(0,1) (16)

mit

9 ?GEMNP (17)

1 T T N 2 _
= SN e 5 () (1efi) R
jsFit

8Diese Voraussetzungen ergeben sich im wesentlichen aus der Ubertragung der Bedin-
gungen in Fan/Li 1996 von der Querschnittsbetrachtung auf die Paneldatenanalyse, sind
aber noch etwas allgemeiner als die der Autoren, da Fan/Li (1996), im Gegensatz zu Bal-
tagi et al. (1996), diskrete Variablen in v; ausschliessen. Es ist jedoch leicht zu sehen, daf§
die Teststatistiken Zpoor, und Zsgynp aufgrund ihrer dquivalenten Konstruktion unter

vergleichbaren Bedingungen asymptotisch die gleichen Eigenschaften besitzen.
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und ein konsistenter Test besitzt einen rechtsseitigen Ablehnbereich mit kri-

tischem Wert z_,.

Anzumerken ist hier, da die Formulierung der Nullhypothese HjEMNP
schérfer ist als die Modellspezifikation (2), die F(u; | zi, i) nicht voraus-
setzt, da eine beliebige Korrelation zwischen x; und u; zugelassen wird. In
diesem Fall ist der Test nach Fan/Li (1996) nicht sinnvoll; er wird immer
eine gewisse Macht gegen das wahre Modell und damit einen positiven Size-
Bias besitzen. Ein Hypothesenpaar, das der Modellspezifikation (2) Rechnung
tragt, lautet:

HEMNP - By | wig, z0) = @(wig, 2i) o+ 0(z)  fiir ein o € R und

ein (.) : R” - R
HFEMNP - By | wi, zi) # @(wir, z) o+ 0(23)  fiir alle o € R und
alle 0(.) : R2 - R

mit z(w;, 2it) = F(xi | wir, 2i) und einem IV-Vektor w;;, der Annahme (A3)

erfiillt. Dann folgt mit
Yie = T+ 0(zy) + uy
unter der Nullhypothese, F(u;; | wi, 2iy) = 0 und ebenso
E (uif (zie) E(wif (2i) | Wity zie) f (Wi, 2it)) = 0,
wahrend unter der Gegenhypothese
E (E(uinf (211) | wiv, ) f (wir, z) ) > 0 (18)

Giiltigkeit besitzt. Eine Schéitzung von (18) ist gegeben durch

5 1 T N R 1 T N R -
Jsemnp = =T Z Z Uit fitCit T Z Z ﬁjsfjscjus’t,js
=1 NVt 1= i=1 ( =1 Ve — 1)hp s=1j=1

js#it

mit K ;s = K (”]hi), Uit = (wi, zi). Aus dem Beweis von Theorem 4.1 in
2
it,js

Fan/Li (1996) ist zu sehen, dal mit Jspunp statt Jsgynp und K. . statt

K2 . die Aussagen (16) und (17) weiterhin Giiltigkeit besitzen.

it,js
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Li/Wang (1995) schlagen, basierend auf den Arbeiten von Li (1994) und
Zheng (1996), eine Statistik vor fiir den Test der Nullhypothese

HPARSEM . By | vy) = aha+ h(zy, 3) fiir ein o € R™ und ein
3 € R®

mit parametrischer Funktion h(.) gegen die Hypothese

HPARSEM By | vy) = afa+ 0(z) fiir ein & € R™ und eine
Funktion 0(.) : R® — R,
mit 0(z;) # h(zy, ) fiir
jedes B € R®.

Bezeichne ¢;; den Storterm des Modells unter der Nullhypothese. Dann gilt

unter HYARSEM: E(eyE(ey | 2i)) = 0. Eine dichtegewichtete Schitzung

dieses Erwartungswerts ist

1 T N 1 T N _
Teansin = s 32 3 %ut 323" gy
T itCiat T gsbysthit,gs )
t=1 Nt t=1:i=1 (thl Nt - l)hqz s=1j=1
jsFit

~

wobei & = Yy — @}, &wn) — h(zit, Bup)), und qup) ist ein unter
und HPARSEM (/N _konsistenter semiparametrischer Schiitzer und B(UB) ein

v/N-konsistenter Schitzer auf Basis des Nullmodells.” K;; ;, = K (5%2”)

bezeichnet wieder ein Produkt von univariaten Kernfunktionen k fiir die Va-

PARSEM
HU

riablen in z;.

Sei ¢;; unabhingig, identisch verteilt iiber alle ¢ und ¢ und in (A1) und (A8)
uy ersetzt durch e;; sowie g(v;;) durch h(zy,.). Ferner werde folgende weitere

Annahme spezifiziert:

(A10) Gppy ist unter HIARSEM und HPARSEM oin \/N-konsistenter Schitzer
fiir o, B(UB) ist unter HARSEM /N _konsistent bzgl. 3. k € Ky, k(v) >
0 fiir alle v, und fiir N — oo gilt, Nh? — oo.

‘Werden zur Ermittlung von é; die Parametervektoren o und 3 auf Basis des
Nullmodells geschitzt, ist die Teststatistik Zparspy zwar weiterhin asymptotisch
standardnormalverteilt, der Test ist aber nur dann konsistent, wenn zusétzlich gilt,

P (E(z1¢ | 21¢)(a — @) + 0(21¢) — h(z1¢, B) = 0) < 1. Dabei bezeichnen @ und 3 die Wahr-

PARSEM
HO

scheinlichkeitsgrenzwerte der auf Basis von geschétzten Vektoren a(yp) und

Bwp) unter der Gegenhypothese (Li/Wang 1995, S. 6).
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Dann gilt unter (A1), (A5), (A8), (A10) sowie HIARSEM (Theorem 1 in
Li/Wang 1995 in Verbindung mit der Tatsache, dal unter den spezifizier-
ten Voraussetzungen die gepoolte Panelstichprobe als Querschnittserhebung

aufgefa8t werden kann):

T N, pa2/2

ZPARSEM = =
\V 20p ARsSEM

T T N N
. 2
mit OPARSEM — WZZZ;Q Cztcjs zt]s'

t=1s=1:1=1

PARSEM
HO

Der Test mit der Entscheidungsregel, lehne ab, falls Zpagrsenm >

Z1_a, ist konsistent.

Im Spezialfall des Tests auf ein lineares Modell gegen eine semiparametri-
sche partiell lineare Spezifikation ist h(zy, 8) = 2,3, und ein unter HFARSEM
v/N-konsistenter Schiitzer fiir § ergibt sich im allgemeinen aus der gewdhn-
lichen Methode der kleinsten Quadrate. Ist jedoch y;; = z,a+ 2}, 3+ i zwar
die wahre strukturelle Form des Modells, z;; aber eine endogene Variable,
so ist weder der OLS-Schétzer fiir § konsistent noch gilt, E(y; | iy, zi) =
xha + 21, 0. Die letzte Gleichung ist auch dann nicht erfiillt, wenn x;; und
eir korreliert sind. Beobachtet sei aber hier, dafi Li/Wang (1995) nicht ei-
gentlich die Hypothese E(¢y | 2y, x;) = 0, sondern die schwéchere Annahme

E(git | zir) = 0 testen, bzw. allgemein

]jIéDARSEM : E(yi — 2y | zy) = h(zi, B)

gegen HPARSEM B (yy — | 2i0) # Wz, B) -

Der Test ist damit unberiihrt von einer Korrelation zwischen x;; und &;;, und
mit einem IV-Vektor z;; fiir eine endogene Variable z; im linearen Modell

148t sich ferner das Hypothesenpaar

I:IéDARSEM D E (yy — 2| Zy) = 2(24)'8

HPARSEM B (yyy — afya | Z) # 2(Z0)'3
formulieren, mit 2(Z;) = E(zy | Ziz) und E(gi | Zir) = 0 unter FIé)ARSEM.
Ein v/N-konsistener Schiitzer fiir § resultiert dann z.B. aus einem 2SLS-

Verfahren, also der Kleinst-Quadrate-Regression von y;; — x},& auf Z;, einer
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Schitzung von z; aus der reduzierten Form des Modells. Die Variablen Z;
und ¢; sind asymptotisch orthogonal. Somit kann der Test auf der Grundlage

einer Schitzung von E(g;; E(e; | 2it)) durchgefiihrt werden:

~ 1
JpArRsSEM = Z N Zzgztczt E N, — 1 ha ZZ 5]5035 it,js
t=1+Vt t=14=1 t=1+V1 s=1j=1
js#it
mit g5 = yy — @, & — 2,4 und Klt] = R’ Zis—Eit S;z” .

4.3 Tests auf serielle Korrelation

Zur Uberpriifung einer seriellen Korrelation in den Stértermen eines semipa-
rametrischen Modells der Art (2), fiir das ferner gelte E(uy; | 214, 21;) = 0,
schlagen Li/Hsiao (1996) zwei Teststatistiken vor, von denen die eine, aus-
gehend von py; = E(uyuis) = 0 fiirallet = 1,...,7, s =1,...,T, s # t,
in einem Martingaldifferenz-Proze$3, eine Nullkorrelation erster Ordnung te-
stet, also p;;—1 = 0, und die andere die Giiltigkeit des Martingaldifferenz-
Prozesses im gesamten Beobachtungszeitraum. Letzteres Verfahren ist damit
geeignet, die Abwesenheit von zufilligen Individualeffekten p; im Fehler-
term wuq;, wie typischerweise in Modellen mit additiven Fehlerkomponenten
uyy = iy + €14 spezifiziert, statistisch zu iiberpriifen. Die Teststatistiken stel-
len Verallgemeinerungen des Durbin-Watson-Tests (Durbin/Watson 1950) -
bzw. im Fall von verzégerten endogenen Variablen als Regressoren der Durbin
h-Statistik (Durbin 1970) - auf serielle Korrelation erster Ordnung sowie der
Breusch-Pagan-Teststatistik (Breusch/Pagan 1980) auf Individualeffekte in
parametrischen Regressionsmodellen auf den gew#hlten semiparametrischen

Ansatz dar. Sie basieren wie erwiahnt jeweils auf der Nullhypothese

HSKI/IEF : Der Fehlerterm u; folgt einem Martingaldifferenz-ProzeS.

Betrachtet sei zunichst der Test auf eine Nullkorrelation erster Ordnung.
Unter einer seriellen Korrelation erster Ordnung ist p;;—1 # 0, und unter
der Nullhypothese besitzt p,;—y = 0 Giiltigkeit. p,;—; = 0 kann aber immer

nur dann erfiillt sein, wenn auch E(uy,f(z1)u1,—1f(z14-1)) = 0 ist (Li/Hsiao
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1996, S. 5). Damit bildet eine Schiitzung dieses letzteren Erwartungswerts
die Grundlage fiir den Test:

1 T N o A
Jsk1 = —= D> > Wl g1 firfir—1. (19)
NT =3
Hierbei ist wieder 4y = vy — §u — (vy — Ty)'&, und gy = E(yit | zit),
Ty = E(xlt | zy) sind Kernregressionsschitzungen mit der Bandweite a

und Produktkern K(v), und fi bezeichnet eine entsprechende Kerndich-
teschétzung der Dichtefunktion f(z;). & ist wie im Abschnitt 3.1 errechnet.

Seien zwei weitere Bedingungen spezifiziert:

(A3) BE(uy | 21, 21:) = 0, E(@1°) < oo und E(wy, | 21;) € G fiir ein
beliebiges 6 > O und allet =1,...,T.

ALY ke K, fir N — oo gilt, a — 0, Na™@22—40) 5 50 und Na? — 0.
( : gilt, :

(A3’) ergibt sich aus (A3) mit z;; statt w;, und (A4”) setzt erfiillbare, aber
schérfere Bedingungen fiir die verwendete Kernfunktion und Bandweite als
SK1/IEF

(A4) und (A4’). Dann gilt unter (A1), (A2), (A3’) und (A4”) sowie H,
(Theorem 1 in Li/Hsiao 1996):

\/ﬁjg}(l l) N(O?O%'Kl)

mit
Ug‘lﬂ = %;E <{ <U1,t1f1,t1 - ($1t - E(l"lt | th)),flt (B_l)l (b) Ultflt}2> .

Dabeiist B = £ 51, E ((z1 — E(wy | 21) (@1 — By | 20))' f3) und @ =
%EL E ((xy — E(z1t | 21¢)) fuewrg—1fi4—1). Ein konsistenter Schétzer fiir

025 ist gegeben durch

T N N ~ ~ I A ~ 12
051 = % tzz:l 22::1 { (ﬁi,t1fz‘,t1 — (zit — Zat) far (Bil) q’) az’tfithO)
R 1 TN A
mit B = — Z Z(xzt — &) (@i — Zit)' 55 (21)
NT t=11i=1
. 1 XN . .
und ¢ = NT D> (@i — @) furthig 1 fi 1 s (22)

)
1L
S
I
I
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so daf} \/NT\‘/]% 45 N(0,1).

95K1
Das Verfahren 148t sich leicht durch Ersetzen von ¢ — 1 durch ¢ — s in den
oben dargstellten Zusammenhéngen auf das Testen der Hypothese p; ;s = 0,

s > 1, verallgemeinern (Kniesner/Li 1996).

Uber die Anwendbarkeit des Testverfahrens in einem ungleichgewichtigen

Paneldatensatz gibt der folgende Satz Auskunft:

Satz 5: Unter (A1), (A2), (A%’), (A47), (A5) sowie HYTEE it mit
1 T N A
Jski,uB = NT SN it fifig—1CinCig—1
t=1i=1
wobei Uiy = Yir — Yir — (Tir — Ti) G und Gy, Ty Sowie fit Kernregressions-
resp. Kerndichteschdtzungen aus dem Unbalanced Panel bezeichnen,

VNTJSKI,UB l) N(Ovo-g'Kl,UB)
mit
2 1 & 2
Osk1,UB ~— TZE(UU) )
t=1
!
Mme = Uificu <U1,t—1f1,t—101,t—1 - ($1t - E(l'lt | th)),flt (Bﬁ%a) (I)UB> )

1z
Oyp = T ZE ((CUU - E(SUU | th))fltul,tflfl,tfl) Pl,t,tfl
t=1

und Byp definiert wie in Satz 1. Fin konsistenter Schdtzer fir O—E'KI’UB ist

gegeben durch

. 1 T N o . . . . NN 2
0§K1,UB = —NT Z Z {Uitfitcit (Ui,t—1fi,t—10i,t—1 - (l'it - $it)'fit0it (BUJIg) (I)UB>}
t=1 i=1
. 1 LY o .
Oy = NT ; iZI(xit — Tit) firlig—1 fig—1CitCig—1
. 1 LN .
Byp = NT Z Z(fvzt — Tjg) (w4 — Z%it),fzztcit .

“
Il
—
-
Il
_

Der Beweis von Satz 5 findet sich im Anhang B.
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Die Giiltigkeit der Martingaldifferenz-Eigenschaft im gesamten Beobachtungs-
zeitraum und damit die Abwesenheit von Individualeffekten 148t sich mittels

einer Erweiterung des Ansatzes (19) auf

N
= NT——1/2 Z Z Zuztuzsfztfzs

t=1 s=1 =1
s<t

JIE‘F

testen. Dann folgt unter Hy™"/"™" sowie (A1), (A2), (A3’) und (A4”):

NT(T = 1)/2J1pp -5 N(0, 0%,

mit

2 2 4
Trer = T(T—l)Z

t=1

XT: E { <U1sfls — (v = Bz | 210)) fue (B_l),‘i’>

s *1
s'<t

T
>
s—1
s<t

X <Uls'f1s' — (z1e — E(21e | 210)) e (B_l)l(i> u%tfft} ;
> = ( ) Z Z (r1e — By | 210)) frevas frs)

t 1 s=1
s<t

und B wie in 0%, definiert (Corollary 2 in Li/Hsiao 1996).'° Ein konsi-
stenter Schiitzer fiir o7, resultiert wie in (20) bis (22) durch Ersetzen der
unbekannten bedingten Erwartungswerte und Dichtefunktionen durch ihre
nichtparametrischen Schéitzwerte und anschlielender Summation iiber alle

Individuen.

Fiir die Anwendung des Testverfahrens in einem ungleichgewichtigen Panel-

datensatz ergibt sich analog:

Satz 6: Unter (A1), (A2), (A3’), (A4”) und (A5) sowie HYTEE it mit

JieruB =

NT—_1/2 S5 S i fufucac

t=1 s=1 =1
s<t

Uig, fir wie in Satz 5,

NT(T —-1)/2Jigrus () OipruB)

1ONach Li/Hsiao (1996) enthiilt 02, statt ® auch @ wie in 0%y, Aus der Herleitung

der Verteilungseigenschaft ist jedoch leicht zu sehen, daf8 dieses nicht richtig ist.
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mit

) 9 T T T
= S E (msmy
OIEF,UB T(T — 1) ; 52::1 5,2::1 (771 Ui )
s<t s'<t
! ~
mr = <u17—f17017' - (l'lt - E(J"lt | th)),flt (BEE) (DUB> s T=s, S,,
~ 1 T T
@ - (T _ 1\/9 E - E S S P S
e T(T —1)/2 ; 52::1 (1 = Bz | 210)) fuwnsfis) Pry
s<t

und Byp wie in Satz 1 definiert. Ein konsistenter Schétzer fir O'%EF,UB ist

9 TN o N
U?EF UB — m Z Z 221 ; <uisfiscis - (%t - $it)'fit0it (BUJIg) (I)UB>
t
~ r Afl Iz
X (Uis’fis’cis’ - (ajzt xzt) fztczt (BUB) (I)UB> ftczt}
N

(iUB = mz Z Z Tig — Tyt fztuzsfzscztczs

t=1 s=1 =1
s<t

und EUB wie in Satz 5.

Der Beweis von Satz 6 befindet sich im Anhang B.

Die Varianzen der Teststatistiken v/ NT Jgx, und \/NT(T — 1)/2.J;gp lassen
sich unter einer strengen Exogenitit der Variablen v; vereinfachen: Wegen
E(uig—1 | Tit, 2it, 2ig—1) = 0 ist in diesem Fall auch ® = 0 bzw. d = 0, und
damit folgt (Corollary 1 in Li/Hsiao 1996):

1T
Ug‘Kl = TZE(Ul,tflfl,tflultfltf7

t=1

A A
U%EF = TZZ Z E(U1sf1su1s'f1s'(Ultf1t)2) .

)

—
®» ®»
Al
~ =
0 %
Al
~ =

Entsprechend verdndern sich die Schitzfunktionen fiir diese Varianzen ((i> =0
bzw. & = 0in 0% 1 TeSp. 675 p). Die Verteilungseigenschaften der Teststatisti-
ken lassen sich dann auBerdem statt unter (A4”) auch unter der schwicheren
Bedingung (A4’) zeigen. Daf} diese Vereinfachung auch fiir einen ungleich-

gewichtigen Paneldatensatz Giiltigkeit besitzt, ist leicht zu sehen. Auf die
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Darstellung der Varianzen und ihrer Schitzfunktionen sei daher hier verzich-
tet.

Es ist klar, dal eine Ablehnung der Nullhypothese auf Basis des Jrprwp)-
Tests nur gegen einen Martingaldifferenz-Prozef}, aber nicht fiir Individualef-
fekte spricht, sondern auch durch eine andere Korrelation in den Stortermen
bedingt sein kann. Insofern scheint es sinnvoll, in Anwendungen beide Tests
durchzufiihren und das Ergebnis gemeinsam zu interpretieren (vgl. Li/Hsiao
1996): Der Jsk1ws)-Test diirfte eine hohere Giite gegen eine serielle Korre-
lation erster Ordnung als der Jygpp)-Test besitzen, wihrend zu erwarten
ist, daf} im Fall einer seriellen Korrelation hoherer Ordnung die Macht des
letzteren Tests grofler ist als die des ersteren. Testergebnisse kénnen somit
hinsichtlich der Ordnung der seriellen Korrelation interpretiert werden, und
die Vermutung einer seriellen Korrelation niedriger Ordnung spricht gegen

die Existenz von Individualeffekten.

5 Ausblick

Die vorliegende Arbeit stellt eine breite Auswahl an Schétz- und Testver-
fahren fiir ein semiparametrisches partiell lineares Modell fiir die Panelda-
tenanalyse vor, die neben der Ermittlung von konsistenten Schitzfunktionen
fiir die fixen und die variablen Koeffizienten zum umfassenden Testen der
Modellspezifikation in gleich- und ungleichgewichtigen Datensitzen geeignet
ist. Damit ist ein Instrumentarium fiir eine sorgfiltige Analyse von Regres-
sionsmodellen in empirischen Arbeiten gegeben. Hinsichtlich der praktischen
Anwendung der Verfahren bleiben jedoch noch einige Fragen offen, die einen

Anlaf} fiir weitere Untersuchungen geben sollten:

Zunichst sind die Verteilungseigenschaften der Tests des semiparametrischen
partiell linearen Modells gegen eine nichtparametrische Alternative bzw. ge-
gen eine parametrische Regressionsbeziehung in der dargestellten Form auf-
grund ihrer Entwicklung fiir Querschnittsanalysen ohne weiteren Beweis nur

bei seriell unkorrelierten Stortermen giiltig. Die hier nicht dargestellte An-
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wendung der Teststatistiken in einem allgemeinen gleich- oder ungleichge-
wichtigen Paneldatenmodell zeigt jedoch, daf analog zur Teststatistik Jpoor
die Korrelation der Storterme keine Relevanz hinsichtlich der Verteilungs-
eigenschaften von Jggpnp oder Jparsens besitzt, eine Eigenschaft, deren
Giiltigkeit noch in einer folgenden Analyse ausfiihrlich zu beweisen ist. Des
weiteren wurden noch keine Aussagen iiber die Verteilungseigenschaften der
Schiitzer E (8(z;)) und der geschiitzten bedingten Erwartungswerte £(3(z) |
2, = 2!) getroffen. Auch hier sind weitere Untersuchungen notwendig, um
letzlich Auswertungen beziiglich der Signifikanz des durchschnittlichen Ein-
flusses der Regressoren z; treffen oder Konfidenzbénder fiir die bedingten
Erwartungswerte F(5(z;) | 2%,) bestimmen zu kénnen. Eine Anwendung der
vorgestellten Schitz- und Testverfahren erfordert ferner die Wahl von Band-
breiten und Kernfunktionen, und wihrend letztere die Schétz- und Tester-
gebnisse wie {iblich kaum beeinflussen diirften, kénnen die erzielten Resultate
erheblich von den gewdhlten Bandbreiten abhéngig sein. Hier scheint es sinn-
voll, wie iiblich mit alternativen Glittungsparametern zu arbeiten und Er-
gebnisse bandbreitenabhéngig zu interpretieren. Problematisch ist weiterhin,
daf die Kleinstichprobeneigenschaften der Schétz- und Teststatistiken erheb-
lich von ihren asymptotischen Eigenschaften abweichen kénnen. So ergeben
Monte-Carlo-Simulationen keine befriedigende Approximation der Verteilung
von JPARSEM qurch die Normalverteilung bei geringen Stichprobenumfingen
(Li/Wang 1995), wihrend Simulationsstudien fiir Paneldaten mit nur 50 bzw.
100 Querschnittsbeobachtungen zu 10 Zeitpunkten gute Ergebnisse hinsicht-
lich Size und Power der Tests auf serielle Korrelation zeigen (Li/Hsiao 1996).
Weitere Monte-Carlo-Simulationen koénnen Aufschluf} iiber die Eigenschaf-
ten und damit die Anwendbarkeit der Schétz- und Testverfahren in kleinen
Stichproben geben, ebenso wie iiber ein Bootstrappen der Testverteilungen,
wie es fiir geringe Stichprobengréfen z.B. von Li/Wang (1995) vorgeschlagen
wird. Letztlich wire es noch interessant, Mechanismen fiir die Beobachtbar-
keit der Stichprobenvariablen iiber parametrische oder semiparametrische
Ansétze explizit zu formulieren und Schitzungen in Modellen mit Selekti-

vitdtsverzerrungen zu betrachten.
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A  Definitionen

Definition 1 (nach Robinson 1988, S. 937)

K, ist die Klasse der geraden Funktionen k : R — R, fiir die erfiillt ist: [, u'k(u)du =
0 firalle i =0,1,...,v =1, k(u) = O (1 + Ju)+¢)7") fiir ein € > 0.

Definition 2 (nach Robinson 1988, S. 939)

Gy, >0, a > 0, ist die Klasse der Funktionen g : RY — R, fiir die erfiillt ist: g(2)
ist (m — 1)-mal partiell differenzierbar fiir alle z, wobei m — 1 < u < m; ferner gilt

E(g(2)") < oo sowie B ((242)") < oo fir alle I = 1,...,m— 1y sup,e, | 9(y) — g(2) -

Qu(y,2) | /| y— 2z |F< hy(z) fiir alle z und ein p > 0, wobei ¢,, = {y :| y — 2 |< p} und

Q,=0firm=1und Q, ="' %(y — 2)! fiir m > 1 sowie E(hy(2)?) < oo.

B Bewelse

Bezeichne A; ~ A,, dals A; eine Ordnung in Wahrscheinlichkeit besitzt, die hochstens
gleich der von A, ist, und ferner seien Kj j; und NV, jeweils definiert wie in den Abschnitten
3 und 4 sowie P ;s = P (c;y = 1 und ¢y = 1) fiir t # s bzw. P43 = P (¢cyy = 1) = Py, fiir

t = s. Auferdem seien die in den jeweiligen Sitzen genannten Annahmen erfiillt.

Beweis von Satz 1:

Teil (1)

E Z KZt,jSC]87

ENtaqz s=1j=1

t=1

A; = Z SEI ]Z Kt js Jsc]s/fm sowie th entsprechend definiert; SA i)
Nyad2 =

(...
Il
—
~
Il
—

fo(B=By) fy

~ ~ ~ A T N N
1 : 1 :
= w1 2 2 (A = Aip)(Bie = Biey) fiyp mit fiy = yrgm X X Kinjs sowie Aiy =
s=19)=

T N . .
L_ s v Kt jsAjs/ firy und By p entsprechend definiert.
s=1j=1
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Dann gilt zunéchst:
VN(@Gws =) = Suape-aiV NSw-aio-nf

und

\/ﬁ(d_a) = S(w*lflb)fb,(fﬂffffb)fb\/ﬁs(

w—y) fo,(y—ib) f *

Li/Stengos (1996) folgend, ist es fiir den Beweis von Teil (1) des Satzes 1 hinreichend, die
Giiltigkeit von

(1) Stwi)fo—syf = Stw—Bwl)fa—EG@l))f + 0p(1),
(2) \/_Sw —b)f(y—9)f \/_Sw B(w|2) fuf T 0p(1),
(3) Stw-B@w|=)f(a—Elz)f — Bus,

(4) VNS(w Bwle) fuf 5 N(0, Ays)

zu zeigen:

Satz 1.1: Si, wiwnf = Sw-bw)f-Ee)yr T 0p(1) und VNS, o0 o0 =
VN S(w—E(w\Z))f,uf + op(1).

Beweis: Aus dem Beweis von Theorem 1, Teil (i) in Li/Stengos (1996) fiir ein Balan-
ced Panel ist klar, dafs Satz 1.1 richtig ist, sofern fiir alle Summen S(Af/l)f,(BfB)f und

Sat-n.i-1) 8l St iy sz = oo Al Su i, -7, = 0p(1)sund Syj_py iy
= 0,(1), falls S, AGs—)B(Ga—p) = 0p(1). Dak dieses der Fall ist, 1akt sich leicht sehen: Zu-

nachst ist

5<Affi>f (Bfmf

1
- ZZ ZZ t,jsCis T ST N oaa ZZK%JS 7sCjs
tlzl Etht s=1j=1 51]1

1 T N T N T N
= NT NT q2 T 9 Z: Z Z Z Z Z Kit,jsKit,j’s’(Ait - Ajs)Bithst’s’Cit

t=1i=1s=1j=1¢'=1 j/=1
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1 N N T N
“NT (NTaw)? > Z >0 Z Kitjs Kit jrsr (A — Ajs)Bj’s'stCj's’Cit}

Kit,jsKit,j’s’(Ait - Ajs)(Bit - Bj's')stCj's'Cit}

|
——
— Z‘H
~N
=
’ﬂ
M=
H'Mz
M=
M=
M=
™=

NT )2
le Nt
und

(A=Ap) fu,(B—By) fo

T NT N T N
B WWZZZZZZ&”S itys (Ait — Ajs) (Bit — Bjry) -

T N
Z Z Kzt,ys it,j' s’ A Ajs)(Bit - Bj’s’)cjscj’s’cit

T NT N T N
~ WWZZZZZ S KoK o (A — Ajs) (B — Byy)

= 0p(1)

2 2

und (ZTNTN ) NN (ZTT - ) , aufgrund des Khinchin-Gesetzes der grofen Zahlen und
t=1""¢ i1 L1t

des Theorems von Slutsky, auch S, 47 5 g7 = 0p(1).

Ebenso ist

Sa A(f- f),B(f £

= ! Z ZAztht fzt - fzt) Cit

tlzl

1 T N N T N
= {—TW Z Z Z Z Z Z {AitBitKit,jsKit,j’s’ - 2Kit,jsfit + fft} Cithst's’}

t=11=1s=1j=1s'=15'=1
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und
SA(fb_f)vB(fb_f)
1 1 T N T N )

= WW ZZZ Z Z Z {AitBitKit,jsKit,j’s’ — 2Kt 45 fir + it} .

Dann folgt wegen

1 1 N T N
= WW Z Z Z Z Z Z {AitBitKit,jsKit,j’s’ - 2Kit,jsfit + fzzt} CitCjsCjr st

1 1 T NT N T N )
~ NT (NTaw)? > Z NN Z {AitBitKit,jsKit,j’s’ — 2K jsfir + fit}

= 0p(1)

2 2
NT p T A ) B
und <Zf1Nt> - (231 P1t> auch Sy;p) pisp) = 0p(1)-

Satz 1.2: Sqw-p(wl=) e~EGl2)f — Bus.
Beweis:
1 T N -
S(w—E(w|2)f,(z—E(z|2))f = NT Yo i (wi — E(wit | 2it)) (2 — E2at | 2)) [
t=1i=1
p 1 d Y
= = E (en (wie = By | 2)) (0 — B | 20)) f7)
t=1
1 & ' e
= T ZPItE ((wu - E(wu | Z1t)) (ﬂUlt - E(ﬂflt | th)) fu)
t=1
aufgrund Khinchin’s Gesetz der grofen Zahl.

Satz 1.3: \/Ns(w—E(w|z))f,uf i) N(O, AUB)-
Beweis: Aufgrund des Lindeberg-Levy zentralen Grenzwertsatzes gilt:
d
VNS@w-pwlopser = N (E (m),V (m))

mit 7 = + Y1 c1 (wig — E(wiy | 214)) uie ff, und ferner ist

T
E(m) = % Y E (Clt (wie — E(wy | 211)) Ultf12t)
t=1
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T

1
= 7 > F (Cu (wiy — E(wyy | 210)) E(ugg | wig, Z1t)f12t)
=1
= 0
sowie
1 T P e
Viim) = T2 >N E (Cu wiy — E(wiy | 21)) un frc1s (w15 — E(wis | 215)) U1sf1s)
t=1s=1
| T ,
= T2 ZZH tsE( wyy — E(wyy | 211)) ultf12t (wis — E(wis | 215)) U1sf125) .
t=1 s=1
O
Teil (2)

Byg - Byp folgt direkt aus (1) und (3), und es ist leicht zu sehen, daf App -5 App,
da A — A im Balanced Panel und (% D Nt) L5 5T Py, sowie fiir jede Summe
S =L N 5T 1E] Lo AnAgs e ... folgt, S = 0,(1), sofern S = 0,(1), da
S ~ 3.

Beweis von Satz 2

Die Giiltigkeit von Satz 2 14t sich den Beweisen von Lemma A.1 und Proposition 1 in

Kniesner/Li (1996) fiir ein Balanced Panel mit seriell unkorrelierten Stértermen folgend

h? 0
zeigen: Zunéchst gilt mit C' = 1 ( - ) fiir jedes beliebige 2:

()0t )

1 .
) <Z't _ z) (yit - x;taUB)Cit

-1

(S(Z)UB =

@
Il
—
o~
Il
—

——
Q
M =
M=
|
A~
N
=
2

-
Il
_
-
Il
_

X
Q
NE
M=
=
Ve
N
=[]
N

|
——
=
>
©
M=

=1 t=1
1 XKL -2 h?
K i i 1
" Nhe ;; ( h > (zz-t - z) (e = @it )i (1)



Ersetzt man in (23) y; — x},yp aufgrund der Beziehung
Yir — Tyowp = Ty (o — dup) + 0(zi) + uy
unter Nutzung der Taylorreihenapproximation (4),

0(zir) = (1,(zi —2))d(2) + R(zit, 2) ,

ergibt sich mit K, = K (zif_z):
. N T B2 LN T B2
6(2)vp = {ZZKit,z < ) (1, (2ie — Z)') Cit} {ZZKit,z < >
' ' i=1t=1 it — %
X {(1, (Zz't — Z),)(S(Z) + R(Zit, Z) + Ui + af;t(Oé — dUB)} Cit}
N _ hZ -1
= 0(z) + {ZZKit,z (z z) (1, (zi — 2)") cit}
i it —
N T _ h2
Ki z
% Z: Z b (Zit —Z
Al,z)fl (AZ,Z+A3,Z+A4,Z)
Al,z/h2)—1 (AQ,z/hQ + A3,z/h2 + A4,z/h2) ‘

) {R(Zit, Z) + Uit + l‘;t(OZ — OAZUB)} Cit

Il

(o)
—~

N

Damit ist die Erfiillung folgender Voraussetzungen fiir die Giiltigkeit von Satz 2 hinrei-
chend:

(1) (AV/h?) == M,
(2) (A>7/h?) =0,
(3) (A%/h?) = 0,

(4) (A% /h?) 25 0.
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Satz 2.1: (A% /h?) Lo M = LT P _ _
(A/h) 7 2otz e ( fK(l/)w/’dl/i(j) f(z) [ K(v)v' dv

0
Beweis: Sei
N 7% 2 N 7% 2 l
1 Z E Kzt zh Cit Z E Kzt zh (Zz't - Z) Cit
ALz — i=1t=1 i=1t=1
NThe | & &g &S /
2 Kio(zir — 2)cie 22 2 Ko (zie — 2) (20 — 2)'cu
1=1t=1 1=1t=1
Al Ay
At Ay
und
N T _ 9 N T _ 9 ,
1 Z E Kzt zh Z E Kztzh (Zzt - Z)
AI,Z = i=1t=1 i=1t=1
b NTh'IQ N T _ T _
;1 tgl Kzt,z(zzt - Z) .21 tgl Kzt,z(zzt - Z) (Zzt - Z)

im Balanced Panel. Dann gilt A" ~ A;** und somit A" = O,(1), da A, = O,(1) nach

Kniesner/Li (1996). Damit folgt:
(Ahz/hQ) 25 f(z)% ?:1 Py, da

1 X
E (A}f/h,?) - E <Thq2 ZKlt,zclt>
t

=1

_lvp Lpg
= T; 174 ( lt,z)

_ f(z)% i Puy+O(h?) .

(Ay7/h?) 2o YA Ry dv L ST Py, da

z 1 S X
B () = 8 (s 3 Kot — )
1 & 1 -
— TZWPUE(KU’Z(ZH_Z))
t=1
6f(z)/ . L
= ——= | Kp)w'dv=>) P+ O(h).
0z T;

(A1 /h?) 50, da (A1 /h?) = (A5) = Oy(h?).
(A%’Qz/hz) BN f(z) fk(l/)l/l/’dl/% >I . Py, da

z ]- d 7%
FE (A%’Q /h2) = F <7Th‘12+2 Z Klt,z(zlt — 2) (214 — Z),01t>
t=1
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1 1 B |
= 72 gz D B(Re (20— 2) (20 = 2)')
t=1

= f(z)/K(l/)l/l/ldV%tz;PIt_FO(h)'

Satz 2.2: (A%*/h?) 25 0.

Beweis: Zunachst ist

: LYW
A2 /h? TN ZZK#,Z ( > R(zit, 2)cit

und im Balanced Panel sei definiert:

2,z _ 1 h2
AP IR = TtherzZZKm <z R(zit, 2) -

t=1i—1 it — R

Dann ist A%%/h? ~ A>?/h? und damit A%*/h? = O,(h?) = 0,(1), da A>*/h? =

0p(1) nach Kniesner/Li (1996).

Satz 2.3: A /h? 25 0.

Beweis: Zuniachst gilt:

. 1 ] B2
E (A37 /h2) = F (W ZZK”’Z (Zit B Z) uitcit>

und ferner, mit 02(z21;) = E(u?, | z1¢) und pys(214, 215) = E(urguis | 214215),

1 _
v (NTh‘thZ Z Z Kit,zhzuz‘tcit>

i=1t=1

1 &S,
14 (Th‘12+2 t:z:l K .h U1t01t>
T T

1
~E <T2h2q2+4 YN K Kis h Ultu1sc1t01s>

=1s=1

1
N

1
N
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T - T T - -
NT? Z Plt%E (K%t,ZUZ(th)) + Z Z Lts 7 5g, (Klt,zKls,zpts(tha le))
t=1

NT?

+ZZ Plts/K () K (V) pis (2 + by, 2 + huy) f(2 + huy, 2 + hyg) dvd v
=i
1

L (ot + o)
o (v,

N T

V NThq2+ ; ; K (zie — z)u,tc,t>

1

ﬁ Thq2+2 ;Kltz 21 — 2) Uy

1 1 L& ,

NE T2h2q2+4 ; 2:1 Ku zKls z(zlt Z)(Z1s - Z) U1tu1sC1tcls>

1 [ 1 _
NT2 {ZPUWE (KIZt,z(zlt —2)(z1e — Z)IUQ(th))

t=1

+ Z Z Pl ST o014 h2‘1 o+4 (Klt,zkls,z(zlt - Z) (le - Z)Ipts (zlt; le))

t=1 s=1
s#t

1 [& 1 _
NT?2 {Z Plt haa+2 /K2 (Vt)l/tl/goj(z + hl/t)f(z =+ hl/t) th
t=1

+; 2:1 Pltsh2 /K ) K (vs)vivlps(z + vy, 2 + hs) f (2 + hy, 2 + hog) d vd vg
At
1

L (o) + o)
O ((Nh=#2)71)
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Satz 2.4: A% /h? 25 0.
Beweis: Mit A;lyz/h? - W iy Y K, (z?iz) vy(a —a) = O0p(1)0p(N7*) =
0,(1) im Balanced Panel (vgl. Kniesner/Li 1996) folgt: A**/h? = 0,(1), da

1 N T _ hZ 1 N T h,Z
NTh+2 — ZKit,z (Zz't z> CitTijp ~ NTha+? ZZK“,Z < > Tit

i=1t=1 - i=1t=1 Zit — 2

und « — dpp = Op(N %),

Beweis von Satz 3:
Teil (1)
Zunichst ist
~ -1
D(N) (8(2)p — 0(2)) = D(N) (A" /h?) " (A% /h? + A [h? + A [1?) .

Damit ist hinreichend, die Giiltigkeit von

(1) (A"2/p%) == M,
(2) D(N)M~' (A2% + A% + A%?) [h? = D(N)RgY (A% + A% + A%%) /2 + 0,(1),
(3) D(N) (4% + A27 4 A%) /b2 — N(0, Qi) + 0p(1) + 0,(1)

zu zeigen, was dem Beweis von Kniesner/Li (1996) fiir ein Balanced Panel mit seriell

unkorrelierten Stortermen folgend getan werden kann:
(A% /h?) L M ist nach Satz 2.1 richtig, und ferner gilt:
Satz 3.1: D(N)M~1 (A% 4+ A%* + A%?) /h? = D(N) Ry (A%* + A% + A%) /h? + 0,(1).

(fe)isr, py)” 0
—1 _ —1
(~PEFSL P U2 (£ S Puf K()v dv)

Beweis: Mit M~! = (
ist leicht zu sehen, daf
D(N)M™" (A% + A% 4 A%) [h? = D(N)Ryp (A% + A% + A™) /h? + 0,(1) |
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da

VNRERZAY [R2 = VN2 0, (h?) = 0,(1),
VNREF2AS B2 = /N0, ((th2)—1) = 0,(1),
VNheRAP B2 = VNheR0, (N7/?) = 0,(1),

. A2,z A3,z A4,Z
wobei A%* = (A%,z>, A3 = (Aé,z> und A*? = <A111,z :
2 2 2

Satz 9.2: D(N) (A%* + A% + A% [h2 — N(0,Qup) + 0,(1) + 0,(1).

Beweis: Es ist
D(N)(A**/h?) -5 N(0, Qup)

aufgrund eines Lindeberg-Levy Grenzwerttheorems fiir trianguldre Felder und

E (D(N)(A*/h%) = 0,
V (D(N)(A** /%) = Qugp.

Die Giiltigkeit von (24) ist leicht zu sehen, und (25) ergibt sich aus:
# ()
N N T T
= F NT2hqz+4 Z Z Z 2_: uztujscitcjs

1

t=1

w @
& =

=

1 & _
= 3 X P [ R0+ hw) S+ ho)

T T
2 Z Z Pl ts (Klt,zl_{ls,zpts(zlta le))

T T
;2 S>3 Pryh® /K Vi) K (V) pis(z + hvg, 2 + hvy) f(z + hug, 2 + huy) d vd v,
=
1 T 3 T T
= S{X (Pot@)fC) [ Row)dv+002) + 303 0(hn)
t=1 t=1 s=1
sF#L

_ UZ(z)f(z)/KZ dV—ZP1t+0
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P (Vi)

N N T T

1 _ _
= F (W YD KoKy o (zie — 2) (255 — Z)I“it“jscitcﬂ'5>

i=1j=1t=1s=1

1 & 1 _
= ﬁ ; PltWE (K%t,z(zlt — Z) (th — Z)IO'Q(ZU))
1 T T 1 _ _
+ﬁ Z Z Pl,tsWE (Ku,zKls,z(th — 2)(215 — 2) pus (211, Z1s))
t=1 s=1
s#t
1 T 9 _ 1 T T
= 72 32 (P ) [ K2 dv+ 0] + 7323 0)
t=1 t=1 s=1
sF#L

_ 1 L
_ 02(z)f(z)/KZ(I/)I/I/'dVﬁzPUwLO(l),
t=
Cov (VNh© AP, VNhe+2 A3")
= E(VNh#AYVNho 2 A3")

1 N T _
= F (W . Z Z Z Kit,zhzcituitst,Z(zjs - Z)stuﬁ)

i=1j=11t=1s=1

1 & 1 _

T ; PP (K3 (210 = 2)0% (210))
1 T T 1 B ~
+ﬁ ; ; Pl,tsWE (Klt,zK1s,z(21s — 2) pus (214 215))
B s;t
1 XT: 1 LT

= 520+ O(h®)
= O(h)=o0(1).

Ferner gilt D(N) (A%?/h?) = 0,(1), da

VNI AT /2 = VNIRO,(h) = 0,(1),
VNRERAZ /W2 = /NhEP0,(h) = o,(1)

und aullerdem
D(N)(A* /%) = o(N /%) - Oy(N %) = 0,(1).
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Teil (2)

Da R -2 R und Q@ -2 Q im Balanced Panel und jede Summe im Unbalanced Panel
in Wahrscheinlichkeit von einer Ordnung ist, die hochstens gleich der der entsprechenden
Summe im Balanced Panel ist, ist leicht zu sehen, daf Ryp = Ryg + 0,(1) und Qup =

Qup + Op(l).

Beweis von Satz 4:

Zunichst gilt:

1 Y-
72 Ujt [ Kt jecjt
(N_l)hpj:1 Jtt g Jt%j
J#i

1 & 5
JpooLup = —Z Uit fitCit

1 T N N o
= NN 1\Thp Z Z Z Uit fir 'tf'tKit, i1CitCit -
N(N =1)Th == j=1 " e
J#L
Baltagi et al. (1996) folgend, ist es fiir den Beweis von Proposition 4 hinreichend, die

Giiltigkeit von

(1) JpoorLus = 0p ((th/z)—1) + Ji,
(2) th/2J1 i> N(O: QUIQDOOL,UB)

zu zeigen, mit

1 ~ ~ —
J = m ; ; z:: Wit firwje e Kt jeCinCie -
i

.S
S =

Satz 41 JPOOL,UB =0 ((NhP/Q)*l) + J;.

T 2
Beweis: Sei (#) (Jroorws — J1) = Jo und im Balanced Panel Jpoor, — Jip = Jo
T N N
mit Jp = mz ZZ i firwji f: Kt ji- Aus dem Beweis zu Theorem 1 (i) in Balta-
t=11=175=1
J7#i
gi et al. (1996) ist klar, dak Jo, = 0, ((Nh”/Q)*l), und daraus folgt: Jo = o, ((Nh”/Q)*l),
T 2 T 2
da Jy ~ Jo. Da (%) i) (%) , ist somit JPOOL,UB —J = Op ((th/2)_1).
O
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Satz 4.2: J; % N(0, 20%00L,UB)-

Beweis: Sei analog zu Jyo = JnoU + JyoR (Jye entspricht Jy, im Beweis zu Satz 4.1) in
Baltagi et al. (1996) J; geschrieben als:

1 T N N
Jl — m;;z uztfztuythtKlt,JtCZtCJt

1
J#i

[ NT Y? 1
B ' 'N,) N3(N—1)T3hra?

T

1

T N N T N N 3
XD DD DD > winttje v v Kjo oo K jucunciocinn cjry
t=1i=1 1 t'=1i=1s=1j5=1

Jj=
J#i

B NT \? 1
— 2L, N,) N3N —1)T3hra?»
N N N N T T

T
X 202020 20 200 D wintieK e K e K jicuciicion ey
t=1 1

1=1j=1¢=1j5=1 t'=1s"=
i#j#i ]’
+ 1R
= JIU + JIR .

Dann ist klar, dak J; R ~ Jy> R und somit J; R = o, (Nh*/?)7"), da JxzR = o, ((Nh?/?)71),
und fiir J,U folgt analog zu Jy-oU:

o~ (DT ? 1 (N)
T ASL N, N3N —1)T3hrar \ 4

N —1
x (4) Y Se Sy Pu(Zi 25, 20 2)) b

1<i<j<i'<j'<N

mit
T T T B
PN(ZZ7 i 21, Zk Z Z Z Z Uztu]tht z’t’Kjt,j’s’ it,jtCitCjtCiry Cjr 51 -
4! t=1t¢=1s=1
Dabei bezeichnet ", die Summation iiber alle 4! = 24 Permutationen von i, 7,14, j'.

Weiterhin sei wie in Baltagi et al. (1996) definiert:

PN(ZhZZ) = E(PN(ZhZZa Z3, 34) | Z, 32) .
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Dann ist, Baltagi et al. (1996) folgend,

Py (21, 25)

1y, <2
T T T ~
= 4 Z Z Z UltUQtKlt,QtE (Klt,3t’ K2t,4s' | Z, Zz) crco (C3t' Cys' | Cit, CZt)
t=1t=1s=1
T T T
= 1Y NS wnun Ko f (vie) f(var)a® erpeos Py Prg + 0(1)
t=1t=1s¢=1

da ¢; und v; unabhéngig sind, und ferner
E (K0 Kotas | 21, 22) = a® f (v1) f (v2) + o(1)

sowie
E (C3t'C4s' C1t, CQt) = Py Py = Py Py

Damit folgt:

T

f(
T T T T T B B
+16a4p2 Z Z Z Z Z E (P(Ult,Ult")P(U%U2t")K1t,2tK1t,2t"

t=1¢=1s"=1t"'=1t"=1s"=1
t”;ét
f(Ult f(Uu”) (UZt) (U2t")01t02t01t” Copn Py Pyt Pryn Py gn + 0(1))

E (O' (Ult)UZ(Ugt tth (Ult)f2(Uzt)Pltlpls/PItmPlsu —+ O(].))
T T

T T T T
—|—16a4p2 Z Z Z Z Z E (p(vlt,'Ultll)p(UQt,UQtII)KIt,QtKIt,QtH

I—1 ¢r=1¢"=1 g'"=1

)
I
t
I
1L
V)

f(vie) f(vier) f (var) f (Vg ) Pry Poy Py Prg Prgn Prgr +0(1))

Es ist leicht zu sehen, dak fiir Summe (26) (= S;) gilt,

S = 16a4php{2T:E( Uu)f (v12) Pft/KQ )dv <ZP”>4+0(1)} )

t=1 t=1
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und fiir Summe (27) (= S3), Sz = O(a*h?) wie im Balanced Panel. Dann folgt wegen
2
(ﬁ) 2, ﬁ aus Lemma B.4 in Fan/Li (1996):

2

N2 J U -5 N(0,V)

T \'/NY? 1 1 N~ 7 (o
_ 292 5 2
b <ﬁ> (4) o et S 60 (o (o) (o)) P

t=1

und da

2 L _
Vo> o t; B (o*(v1) f*(01r)) P, / K2(v)dv
gilt: N1#/2J, —%5 N(0,20%007,05)-
O
6hooLUB L5 02p0; folgt direkt aus 6350, —= Tbo0L (% >, Nt) 2> Py und
der Tatsache, dafs jede Summe im Unbalanced Panel in Wahrscheinlichkeit eine Ordnung

besitzt, die hochstens gleich der der entsprechenden Summe im Balanced Panel ist.

Beweis von Satz 5:

Seien S und S definiert wie im Beweis von Satz 1, so dafs

1 T N . R
NT ; ; Uit fitlhi -1 fig—1CitCip—1 = Saf,a,lfll
1 T N R R N
NT ; ; Uit fitpUii—1,fit—16 = Safa 1 i, -

Dann gilt:
\/WJSKLUB = msﬂf,ﬁqfq ’

und dem Beweis von Theorem 3.1 in Li/Hsiao (1996) fiir ein Balanced Panel folgend,
besitzt Satz 5 Giiltigkeit, sofern
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(1) v NTJSKLUB = VNT (Suf:u—lf—l - (dUB - a)IS(:Ef:IAI)f,U—lf—l) + Op(l)a
(2) St syfurj, — Pup mit Sy =E (S(wa(m\z))f,u_lf_l)a

(3) VNT (Suf,u_lf—l — (Gwp — O‘),(I)UB) 5 N (07 U%EF,UB)'

Satz 5.1: V NTJSKI,UB =V NT (Suf,u_lf_l — (dUB — Oé),S(mfi)f,u_lf_l) + Op(l).

Beweis: Dem Vorgehen im Beweis von Satz 1.1 folgend, ist aus dem Beweis von Theorem
3.1 in Li/Hsiao (1996) leicht zu sehen, dafs

VNT Jskiup — VNT (Suf,uflffl — (aup — a)'S(Ifgz)f,u_lf_l)
~ VNTJsii — VNT (suf,ufl o= (6= 'Sy f_l,,,) :

a (% Ethl Nt) EEAN Ethl Py; und somit immer S ~ S. Die Giiltigkeit von Satz 5.1 folgt
dann aus VNTJsict = VNT (Supu rp 0 = (6= ) S _ai51,) = 0p(1).
(|

S(lt2528 &) fu_ 1f1—>(I)UB

?eweis: Zunichst gilt, S, 47, 7, = Se-Bale)fuifo T 0,(1), da SI PRV
S(@—E(|2)fu_rf. = 0p(l) im Balanced Panel (vgl. Li/Hsiao 1996) und offensichtlich

S(l’—f)f?,uflf?—l - S(CE—E(CE|Z))f,u,1f,1 ~ S(:v—fcb)fb,uflf_l,b o S(;L'—E(;L"Z))f,uflffl- Ferner ISt deﬁ_
nitionsgeméif E (S(:p—E(fﬂZ))fauflffl) = &y, und V (S(:p—E(fﬂZ))fauflffl) = o(1) folgt aus

V (Ste @ienfai ) = 0(1), 42 S Bl pusfor ~ S Elo)fuif-
O

Satz 5.3: VNT (Suf,uflffl — (dup — CY)’(I)UB) LN (OaU%EF,UB)-

Beweis: Zunichst folgt aus dem Beweis von Satz 1:

1 T N
Z Z Tit — xzt | Zzt)) Uz‘tficit .

VNT (6yp —a) -% B ,;,13
NT t=111=1

Somit gilt:
VNT (Supu1s s — (@UB - a)"I’UB)
4 VNT (Suf,u o~ NT ZZ Tt — E(wi | Zit))'Uitfi?scit(BE}a)'@UB) :

t=11=1

ol



Aus dem Lindeberg-Levi zentralen Grenzwertsatz ergibt sich dann:

VAT (Supucag = i 203 o = B | 20)) e B} |

t=11i=1

1 T N

= \/W Z Z uitfitui,tflfi,tflcitci,tfl - (xit - E(fUz't | Zit)), Uz‘tfiicit(B(}}g),q)UB
t=1i=1
), V(

~5 N(E(m),V(m))
mit 7 = % Z,:T 1 ultfltul,tflfl,tflcltcl,tfl - (xu - E(«Tlt | th)),Ultfftclt(Bﬁjlg)'(I)UB-
Ferner gilt unter HSKI/IEF
T
! _
E(m) = (\/— > urg freur - frg—icicr -1 — (v — By | 210)) U1tf12t01t(BU%3),(I)UB>
= ()7

1 T T
Vip) = B (T 5 {ultfltult Lfrg—icucri—1 — (2 — E(zyy | Z1t)),U1tf12t01t(35113),(1)UB}
=1 s=

1

{Ulsf1su1,s—1f1,s—101sC1,s—1 — (w15 — E(215 | 215)),U1sffsC1S(BE%g)'(I)UB})
1 T

2
= 7 S E <U1tf1t01t {Uu 1fi—icip—1 — (w1 — By | Z1t))lf1t(BE}3)l‘I’UB} )
=1

2
= Osk1,UuB -

O

Die Konsistenz von 6%y, ;5 bzgl. 02, ,p folgt wieder direkt aus 6%, — 02, im
Balanced Panel, (% le Nt) L ZtT:1 Py; und der Tatsache, dals fiir jede Summe S gilt,
S~ 8.

Beweis von Satz 6

Aus den Beweis von Theorem 3.1 in Li/Hsiao (1996) und von Satz 5 oben ist leicht zu
sehen, dafs

T T N
NT(T— 1)/2JIEF,UB = Z Z Zuitfituisfisciscit



und

N
NT(T _ 1) /9 Z Z Z Tyt — xlt fztuzsfzscztczs
t 1 s=1 =1
s<t
- S5 B (e — B | 20)) e fuacrers) = dus
T( - 1 /2 t=1 s=1
s<t

Damit folgt nach dem Lindeberg-Levy zentralen Grenzwertsatz:

NT( - 1)/QJIEFUB

i} Z Z Zuztfztuzsfzsczsczt (xit - E(xzt | Zit))luitfiZtcit(BE%;),(i)UB
NT(T —1/2t 1s=1 i=1
s<t
d

) 1 o
=T Z Z U freurs fiscricrs — (w1 — Bz | 2100)) ui fren(Byg) @us.

m =
VIT(T —1)/2 =1 521
s<t

Unter HOSKI/IEF gilt:

Vi) = T zzzz

t 1s=1 t'=1 s'=1
s<t s'<t!

E (Ultfltclt {U1sf1scls — (z11 — E(v1s | 21t)) flt(B[}g)'@UB}
X U1t'f1t'01t' {Uls'fls'01s' - (l'lt’ - E(ﬂht' | th'))l flt'(BEJIa)’(i)UB})

- T(T-1)/2 Z Z Z B (ultfltclt {U1sf1s01s — (x1 — E(zye | th)),flt(B(}]lg)'(i)UB}

t=1 s=1 s'=1
s<t s'<t

X {U1s'f1s'01s' - ($1t' - E(xlt’ | th’))lflt’(B[;E),(i)UB}) .

|

. . . . ~ p
Es ist jetzt wieder leicht zu sehen, dak 67pppp — O7mpus-

23



