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1 Innledning'

Pandeldata er 1 mange sammenhenger nyttig siden de gjgr det mulig & ta hensyn til
individ-spesifikke effekter uten eksplisitt & forklare dem. Derimot er spesielle estimatorer
som tar hensyn til panel-strukturen i data ofte noe mere kompliserte enn de ordinger
estimatorene. I tillegg til at det kan vaere av interesse i seg selv er derfor dette en grunn
til at det er nyttig & kunne teste om det er tegn i data pa at det er individ-spesifikke
effekter som gjor seg til kjenne.

Nar vi ser pa statiske balanserte panel uten malefeil er det to modeller som dominerer
litteraturen; modeller med faste effekter og modeller med tilfeldige effekter. I fgrstnevnte
klasse av modeller estimeres (ofte implisitt) en parameter for hvert individ. En test for
individuelle effekter kan da konstrueres som en enkel test for den samlede signifikansen
av de individ-spesifikke parametrene basert pa Wald-testen. I modeller med tilfeldige
effekter antar vi at den individspesifikke effekten er gitt ved en stokastisk variabel som
vi ikke forsgker & estimere verdien til. I disse modellene er tester for individuelle effekter
noe mere komplisert, og dette er tema i dette essayet.

Avsnitt 2 presenterer en paneldatamodell med tilfeldige effekter, mens avsnitt 3 pre-
senterer ulike tester for tilstedeveerelse av individuelle effekter. Denne modellen anvendes
sa pa norske forbruksdata i seksjon 4, og resultatene drgftes og utvides i seksjon 5. Avsnitt

6 oppsummerer.

2 En paneldatamodell med tilfeldige effekter

Vi skal her se pa en gkonometrisk modell som forsgker a forklare budsjettandelen for mat.
Vi skal se pa N individer indeksert med ¢ som alle observeres over T' perioder indeksert
med t. Vi skal bare ta for oss balanserte paneler, det vil si at alle individene er observert
i alle periodene, men modellene kan utvides til ubalanserte tilfeller ogsa. Vi skal anta

modellen

Yie = Tl + i (1)

Uip = M T Vi

'Dette notater er en omarbeidet utgave av et essay til Erik Bigrns kurs ” @konometri - Analyse av
paneldata” ved UiO hgsten 2000. Jeg er takknemlig for sveert nyttige kommentarer og innspill fra Jgrgen

Aasness.



hvor y;; er individ is budsjettandel pa mat i periode ¢t og x;; er forklaringsvariabler for

individ 7 1 periode t. Viskal anta at x; inneholder et konstantledd. Restleddet u;; bestar av

2

>) og et "rent” restledd v ~ uif (0,02) hvor

en individ-spesifikk komponent p,; ~ uif (0, o
uif star for ”uavhengig identisk fordelt”. Vi skal anta at p; og v, er stokastisk uavhengige

av x;. Modellen kunne ogsa utvides til a inkludere en periode-spesifikk komponent,

men det er utenfor rammene av dette essayet. Definerer vi na y; = (yi1, ..., %), o5 =
(zly, ..., ) og u; = (wi, - .., wp) kan vi skrive (1) som
Yi = TS + (2)

2

% (erey) + ollp. Her er ep en T-vektor av enere og I er

hvor* Eu; = 0 og Var (u;) = o
den T-dimensjonale identitetsmatrisen . Setter vi na alle individ-vektorene sammen, kan
vi definere Y = (y},...,yN), X = (z,...,2%) ogu = (u),...,uy). Nakan (1) skrives
som

Y =X3+4+u (3)

hvor Eu = 0 og Var (u) = o7 (Iy ® eref) + o2Iyy = Q. Vi kan bruke minste kvadraters
metode (OLS) pa (3), men denne estimatoren vil ikke veere BLUE. Det vil derimot gen-

eralisert minste kvadraters metode (GLS), definert som

37 = (xa7x) T xaly, (4)
vaere. Vi trenger altsa et uttrykk for Q~!. La oss definere Ay = %eTe’T og By = Ir— Ar.

Vi ser at Ay og Br er symmetriske, idempotente og oppfyller ArBr = BrAp = 0. Videre
kan vi skrive €} = IN X [TUZAT + 0'12/ (AT + BT):| = (T(Ti + 0'12/) IN X AT + U,%IN X BT,

som er en spektraldekomponering av €. Det folger da at

1 1
O 't=1 ———Ar+—B 5
sd GLS-estimatoren kan skrives som
»GLS / / -1 / /
1] = (XWX +4+0X'VX) (X'WY +6X'VY) (6)
hVOI'W:]N@BT, V:IN®AT og
2
o
0 = —4L—.
o+ T(Tl% (7)

2Merk at 0 betegner en null-vektor eller -matrise av dimensjon som vil framga av sammenhengen.



2

w08 o2, noe som vi stort sett ikke har. Vi ser

Estimatoren (6) krever kjennskap til o
at selv om OLS er en ineflisient estimator pa (1) er den allikevel konsistent under vide

betingelser, sa vi kan her fa konsistente estimater pa restleddene. Disse kan vi sa bruke

2
I

Mityas (1992)):

til & estimere o2 og o2 ved bruk av fplgende estimatorer (se f. eks. Bigrn (2000) eller

AW
6, = (8)
N(T-1)—-(K-1)
L
o = NrT_—K % (9)

l\D

hvor K er antall regressorer inkludert konstantleddet og u er vektoren av residualer defin-
ert ved it =Y — X3 "* Bruker vi sa disse estimatene i likning (6) far vi den sikalte Fea-
sible GLS (FGLS) estimatoren. Vi kan ogsé gjenta operasjonen og fra FGLS-estimatoren
lage nye estimater for 4, som vi igjen bruker til a reestimere variansene til feilkompo-
nentene ved hjelp av (8) og (9), som vi igjen kan bruke i en ny FGLS-estimering. Hvis
u; og vy er normalfordelte vil denne iterasjonen konvergere mot maximum likelihood

(ML)-estimatoren. I dette tilfellet vil log likelihood-funksjonen veere

lnL(ﬁ,aZ,ai;X) = —EID(QW)—%ID|Q|—1(Y X3 Q' (Y - XpB) (10)
= —g In (27) — %ln (02) — % In (0} + To?)
—% Y -XB)Q (Y -Xp).

Informasjonsmatrisen er i dette tilfellet blokk-diagonal mellom [ og variansene, som gjgr
at vi kan maksimere funksjonen ved fgrst og maksimere med hensyn pa 3, sd med hensyn

til variansene, sa 3 osv.

3 Tester for fraveer av individuelle effekter

Vi gnsker her a foreta en statistisk test for & undersgke om det virkelig er individuelle
forskjeller i Engel-kurvene, det vil si om p, er forskjellig fra individ til individ. Nullhypote-
sen Hp om ingen individuelle effekter er da O’Z = 0. Alternativhypotesen H; er at det er
individuelle forkskjeller, dvs. 02 > (. Det er enkelte problemer ved a teste denne hypote-
sen. Likelihoodfunksjonen (10) skal maksimeres over (3’ ,(TH,O'Z) e RE x (R, U {0}
Vanligvis vises gyldigheten av de klassiske Wald-, Lagrange Multiplikator (LM)- og Like-

lihood Ratio (LR)-testene ved tester hvor nullhypotesen er et indre punkt i parameter-

3



rommet. Generelt vil en test mot en nullhypotese som ligger pa randa ikke ngdvendigvis

ha den vanlige y2-fordelingen.

2

Wald-testen ser vi lett at vil bryte sammen. Som beskrevet over kan vi estimere 7,

Denne estimatoren vil ha varians Var (r}i) = o} Tester vi null-hypotesen o7 = 0 blir

altsa Var ((}i) = 0, s& Z-observatoren blir
7 = U—i — 00 (11)
Var (&i)
for alle r}i > (. Siden vi kan fa positive verdier pa r}i selv nar Hj er sann, er det klart at
denne test-observatoren ikke vil veere normalfordelt.

LR-testen er ikke fullt s& innlysende. Denne vil ha en ikke-degenerert fordeling. Selv
om denne ikke vil vaere den teoretiske skal vi se under at feilen ikke ngdvendig vis er
ekstremt stor.

I motsetning til Wald- og LR-testene kan det vises at Neymans klasse av C' («)-tester
er robust ovenfor null-hypoteser pa randa av parameterrommet. Siden LM-testen er et

spesialtilfelle av C («)-testene, vil denne derfor kunne brukes uten modifikasjoner. Se

Godfrey (1988: 92ff) for flere detaljer.

3.1 Breusch-Pagan

Breusch og Pagan (1980) viser at under Hy og en forutsetning om at vy ~ N (0,02), er
testobservatoren

\IJBP =

g 2
2 (iirv - 1) {uﬂu - } S0 (12)
hvor @ betegner residualene fra OLS-regresjonen av Y pa X, ER representerer konvergens
i fordeling og D = TIy ® Ap. Prinsippet er stort sett at man maksimerer (10) under
restriksjonen Hy, og sa tester signifikansen av Lagrange-parameteren pa restriksjonen.
Denne testen kan virke restriktiv siden den forutsetter at v, er normalfordelt, som er
en grunnleggende forutsetning for at likelihoodfunksjonen skal ha formen (10). Honda
(1985) viser derimot at testobservatoren er asymptotisk y*-fordelt under relativt generelle
betingelser. Under H; vil observatoren ha en ikke-sentral x2-fordeling med eksploderende

ikke-sentralitetsparameter, sa testen er ogsa konsistent under relativt generelle betingelser.

Det sentrale leddet 1 observatoren er

{a'sz B 1} 2 _ (TaLM{a)Q’ (13)

u'u u'u



som anngir forholdet mellom mellom- og total-variasjonen i restleddene, som kan tolkes

som et uttrykk for forholdet mellom o2 og o2 + 7.

3.2 Honda

Hovedproblemet med Breusch-Pagan-testen er at den ikke bruker den kjente informasjo-
nen at (Ti > 0, dvs at testen er en test av Hy mot Hj : (Ti # 0. Dette innebaerer at det
finnes tester med hgyere teststyrke; se Rogers (1986) for en relativt generell drgfting av
dette problemet. Honda (1985) har foreslatt testobservatoren

Uy =

NT [ﬂ’Dﬂ

ST —1} 4 N(0,1). (14)

u'a
Den asymptotiske fordelingen her er ganske robust ovenfor forutsetninger om fordelingen
til restleddet, og testen er konsistent under ganske vide betingelser. Testen gar da ut pa
a forkaste Hy hvis ¥y > Z, hvor Z, er den gvre 1 — « kvartilen til standard normal-
fordelingen. Denne testen er den uniformt sterkeste (uniformly most powerful - UMP)
testen. Vi ser at uttrykket i hakeparentes i (12) i endelige utvalg kan fa relativt store
negative verdier under Hy. Dette er mere sannsynlig under Hy enn under H;, men vil gi
en hgy Wgp-observator. Honda-testen retter opp i dette ved bare a gi en hgy verdi pa

testobservatoren ved positive verdier i hakeparentesen.

3.3 Baltagi-Chang-Li/Gouriéroux-Holly-Montfort

Et alternativ til Honda-testen er fplgende observator foreslatt av Baltagi et al. (1992):

U2, hvis Uy >0
Uper =4 . (15)
0 hvis ‘IJH S 0

Ved & bruke resultater fra Gouriéroux et al. (1982) viser de at denne observatoren har

fordelingen

1 1
Vpor ~ §X2 (0) + §X2 (1), (16)

det vil si en blandet x2-fordeling hvor x? (0) er en variabel som med sannsynlighet 1 er lik
0 mens x? (1) er en sentral x?-fordeling med 1 frihetsgrad. Det vil si at med sannsynlighet
% er o, = 0 og ellers er den x2-fordelt med 1 frihetsgrad. Med et signifikansniva pé
o forkaster vi Hy til fordel for H; hvis vi observerer Vo > ¢, hvor ¢, er definert ved
Pr(x*(1) > co) = §. Det fplger at denne testen ogsd er UMP (Gouriéroux et al. 1982:

68), selv om testen ikke er ekvivalent med Honda-testen.
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3.4 Moulton-Randolph

Et annet problem med Honda-testen er at den har en fordeling som kan avvike sterkt fra
den asymptotiske fordelingen i moderate utvalg (Moulton og Randolph 1989). Moulton og
Randolph (1989) bruker resultater om kvadratiske former til & beregne EVy og Var (V)

i endelige utvalg. De foreslar da & bruke den normaliserte testobservatoren

Uy —EY
Uprp = — e 5 N (0,1). (17)
Var (V)

Definerer vi d = @ Da/@'t, p= NT — (K +1) og Mx = Iny — X (X'X) ' X’ har vi (jf.
Baltagi 1995: 63)

i B J_ tr(D]j\[X)
. _ | (1)
\/ Var (d) o r[(DMx)*] (DM
P (p+2)

4 Estimering og testresultater

La oss na se pa et eksempel hvor vi konkret skal ta for oss estimering av Engel-kurver
for mat. Vi skal bruke data fra Statistisk sentralbyras forbruksundersgkelser for arene
1993 og 1994. Disse dataene bestar av opplysninger om husholdninger som fgrer regnskap
over alle sine utgifter i en to-ukers periode. Disse skaleres sa opp til a tilsvare arlige
forbruk. Dette er i utgangspunktet en tverrsnittsundersgkelse, men enkelte husholdninger
forer ogsa regnskap i samme to-ukers periode to ar pa rad. Vi har data om N = 193
husholdninger, som da er over T' = 2 perioder. Regressanden er andelen utgift til mat
har av total forbruksutgift (se Statistisk sentralbyra [1996] for definisjoner av variablene
og utdypende informasjon om dataene). Vi skal fgrst se pa en enkel modell hvor vi kun
har med et konstantledd og total forbrukutgift i 1000 1998-kroner som forklaringvariabler.
Tabell 1 viser estimeringsresultater. I tillegg til FGLS- og ML-estimatorene som er drgftet
over har jeg ogsa tatt med fixed effects- og between-estimatorene, som er utledet og drgftet
i Bigrn (2000). Alle estimeringer er gjort i matrise-programmeringsspraket Ox (Doornik
1999); se appendikset for et utdrag av koden.

Vi ser fra estimatene at gkt total forbruksutgift ser ut til a trekke i retning av en
nedgang i budsjettandelen som brukes pa mat, noe som er i overensstemmelse med Engels
lov. Effekten er ogsa signifikant negativ ved bruk av alle estimatorene bortsett fra fixed

effects. Fixed effects er en estimator som i vart tilfelle, hvor T er lav, vil ha fa frihetsgrader.



Table 1: Estimeringsresultater (standardfeil i parentes)

Variabel OLS Fixed effect Between FGLS ML
Konstantledd 0.226 0.208 0.238 0.240
(0.00916) (0.0101) (0.00989) (0.0100)

Total forbruksutgift (1000 kr) -0.000274  -0.000607  -0.000190  -0.000333  -0.000340
(3.74-107°)  (0.000418)  (4.21-107%) (3.94-107%) (3.95-1079)

[

5 0.00775 0.196 0.00786
0.00508 0.00484
0.00268 0.00297

TN TN

Dette er trolig mye av forklaringen pa at denne estimatoren gir estimater med hgye
standardavvik.

Fra opplysningene i Tabell 1 kan vi ogsa gjennomfgre en Durbin-Wu-Hausman-test for
4 teste om pu, virkelig er stokastisk uavhengig av regressorene, som vi forutsatte®. Hvis
dette ikke er sant, vil bare fixed effects-estimatoren vaere konsistent, mens GLS vil vaere
konsistent og mere effisient hvis vi har uavhengighet. Baltagi (1995: Kap. 4.3) viser at

Durbin-Wu-Hausman-testen 1 dette tilfellet kan skrives som

ﬁFixcd effects ﬁBctwccn
‘IJDWH = ) (19)
\/V&I‘ (ﬁFixed eﬂects) + Var (ﬁBetween)

og under null-hypotesen om stokastisk uavhengighet vil ¥ pyr ~ N (0,1). Vifar Upypy =

0.993, sa vi kan ikke forkaste pa noe ordingert signifikansniva at det er stokastisk uavhengighet.
Vi kan derfor trolig bruke Between-, FGLS- og ML-estimatorene.

For a testen hypotesen om ingen individuelle effekter bruker vi residualene fra OLS-
regresjonen til & beregne testobservatorene som ble beskrevet over. Disse er presentert i
Tabell 2. Resultater fra en LR-test er ogsa tatt med. p-verdiene er her beregnet som om
observatoren var x2-fordelt. Selv om de asymptotiske p-verdiene varierer noe fra test til
test er det helt klart at vi kan forkaste Hy pa alle vanlige signifikansnivaer. Fglgelig er
det sveert usannsynlig & fa realisert det datasettet vi har hvis det i virkeligheten ikke er

individuelle effekter gitt at modellen er riktig spesifisert.

3Det kan selvsagt ogsa veere av interesse & teste om vy er stokastisk uavhengig av regressorene. Hvis vi
har instrumenter for regressorene som vi vet er uavhengige av v;; kan vi bruke en Durbin-Wu-Hausman-
test til dette ogsad. Dette er derimot utenfor rammene av dette essayet, og jeg skal anta at det her er

stokastisk uavhengighet.



Table 2: Testresultater

Test Testobservator Asymptotisk p-verdi
Breusch og Pagan 23.0 1.59-107°
Honda 4.80 7.97-10°7
Baltagi, Chang og Ii  23.0 7.97-1077
Moulton og Randolph  4.86 5.84-1077
LR 27.0 2.02:10°7

Table 3: Estimeringsresultater med utvidet sett av regressorer (standardfeil i parentes)

Variabel OLS Between FGLS ML
Konstantledd 0.156 (0.0518) 0.166 (0.0553) 0.155 (0.0544) 0.154 (0.0546)
Total forbruksutgift (1000 kr) -0.000418 (4.31-10 ) -0.000330 (5.35-10" " )) -0.000435 (4.38-10™ ) -0.000437 (4.38- 107))
Antall barn 0.0316 (0.00476) 0.0309 (0.00501) 0.0316 (0.00502) 0.0316 (0.00505)
Antall voksne 0.0257 (0.00554) 0.0247 (0.00616) 0.0258 (0.00578) 0.0258 (0.00580)
Alder -0.000344 (0.00218) -0.00118 (0.00233) -0.000171 (0.00229) -0.000153 (0.00230)
Alder kvadrert 2.01.107°  (2.28.107°)  3.00.107°  (2.44.107°)  1.79.107°  (2.40.107°)  1.77.107°  (2.41.107°)
Hovedinntektsyter mann 0.000856 (0.0110) -0.000862 (0.0125) 0.000858 (0.0114) 0.000853 (0.0114)
(stlandet utenom Oslo/Akershus -0.000955 (0.0129) 0.000196 (0.0132) -0.00106 (0.0137) -0.00107 (0.0138)
Agder og Rogaland -0.0250 (0.0149) -0.0248 (0.0153) -0.0246 (0.0159) -0.0246 (0.0160)
Vest-Norge -0.00765 (0.0148) -0.00380 (0.0152) -0.00821 (0.0158) -0.00826 (0.0159)
Trendelag -0.00341 (0.015 -0.000497 (0.0160) -0.00390 (0.0166) -0.00394 (0.0167)
Nord-Norge 0.0319 (0.0162 0.0333 (0.0166) 0.0317 (0.0172) 0.0316 (0.0173)
Faglaert arbeider -0.0201 (0.0172 -0.0371 (0.0206) -0.0164 (0.0176) -0.0160 (0.0176)
Funksjoner. lavt niva -0.0340 (0.0193) -0.0397 (0.0228) -0.0323 (0.0198) -0.0321 (0.0198)
Funksjoner. middelniva -0.0153 (0.0151) -0.0293 (0.0170) -0.0123 (0.0156) -0.0120 (0.0157)
Funksjoner. het niva -0.00662 (0.0162 -0.0228 (0.0182) -0.00357 (0.0168) -0.00326 (0.0169)
Landbruk og fiske -0.0449 (0.0229) -0.0509 (0.0248) -0.0434 (0.0239) -0.0432 (0.0240)
Annen selvstendig neeringsdrivende 0.0465 (0.0214) 0.0453 (0.0239) 0.0462 (0.0222) 0.0461 (0.0223)
Student og elev -0.0437 (0.0284) -0.0618 (0.0369) -0.0395 (0.0287) -0.0391 (0.0287)
Pensjonist -0.00391 (0.0175) -0.011 (0.0193) -0.00225 (0.0182) -0.00207 (0.0182)
Hjemmevarende -0.0526 (0.0386) -0.0892 (0.0568) -0.0467 (0.0383) -0.0462 (0.0382)
Annet eog nklassifisert -0.0134 (0.0378) 0.0173 (0.0542) -0.0159 (0.0375) -0.0161 (0.0375
s? 0.00628 0.00641

s2 0.00540 0.00533

s? 0.000873 0.000958

5 Drgfting

Det bgr ikke komme som noen stor overraskelse at vi ikke kan forkaste Hy i modellen

over.

Her har vi anntatt at total forbruksutgift er den eneste variabelen som forklarer

forbruk av mat, noe som selvsagt er en sterk overforenkling. En del forklaringvariable

vil veere mer eller mindre konstante over tid men husholdningsspesifikke. Disse effektene

vil da gi seg utslag i p,.

Tabell 3 gir estimeringsresultater fra en modell med et stgrre

antall forklaringsvariable. Siden mange av disse er konstante over tid kan ikke fixed effects

estimatoren brukes i dette tilfellet. Merk at bostedsregion og sosio-gkonomisk status er

dummy-variable hvor ”Oslo og Akershus” og ” Ufagleert arbeider” er utelatte kategorier.

Gjennomfgrer vi testene beskrevet over pa residualene fra denne modellen far vi resul-



Table 4: Testresultater i utvidet modell

Test Testobservator Asymptotisk p-verdi
Breusch og Pagan 6.70 0.00963

Honda 2.59 0.00481

Baltagi, Chang og Li  6.70 0.00482

Moulton og Randolph 3.12 0.000920

LR 6.14 0.0132

tatene i Tabell 4. Selv om vi fortsatt kan forkaste H, pa de fleste ordinaere signifikansnivaer
er forkastningen mindre klar. Det vil si at det fortsatt er usannsynlig & observere dataene
vi har gitt Hy og en riktig spesifisert modell, men det er mindre usannsynlig enn gitt
modellen over.

En annen kritikk av framgangsmaten som kan reises er at resultatene kun er gyldig as-
ymptotisk, mens vi har et endelig utvalg. For a forsgke a fa et inntrykk av hvordan testene
oppfarer seg i et endelig utvalg har jeg gjennomfert noen enkle Monte Carlo-simuleringer i
den enkle modellen med total forbruksutgift som eneste regressor. Simuleringene er gjort
betinget pa de observerte regressorene, og parameterverdiene beregnet ved hjelp av OLS
er sett pa som de "sanne” verdiene. En framgangsmate er a trekke nye restledd som

2 er beregnet fra

er uavhengig normalfordelte med forventning null og varians s?, hvor s
OLS-residualene. Det er derimot ikke sikkert at restleddene reelt sett er normalfordelte.
For a ta hensyn til dette er det ogsa gjennomfgrt en ikke-parametrisk simulering som
beveger seg mot bootstrap-tankegangen. Vi har her beregnet residualene fra OLS. For a
trekke nye tilfeldige restledd trekkes disse da uavhengig fra disse residualene. Totalt ble
det simulert 10000 tilfeldige datasett for hver spesifikasjon av restleddet. Resultatene er
presentert i Tabell 5 . Figur 1 og 2 presenterer histogrammer over de simulerte fordelin-
gene. De heltrukne kurvene i figurene er de teoretiske fordelingene. Selv om fordelingen
til de simulerte testobservatorene ikke svarer helt til den teoretiske, spesielt i tilfellet med
ikke-parametriske restledd, er ikke avviket stort. Ogsa LR-testen ser ut til a folge den
vanlige x?-fordelingen i relativt stor grad.

Dette innebaerer at testene som ble gjennomfgrt over neppe er helt eksakte, men tross
alt kan sees pa som en relativt god tilnsgerming til virkeligheten. Det ma dog bemerkes

at gyldigheten til alle testene er betinget pa at modellen er riktig spesifisert. Hvis vi for

eksempel har heteroskedastisitet, vil ikke de teoretiske fordelingene til testobservatorene



 Breusch-Pagan ~ Honda

Figure 1: Fordeling av testobservatorene med normalfordelte restledd

generelt veere gyldige lenger.

6 Oppsummering

Vi har sett at det finnes flere mater a teste for tilstedeveerelse av individ-spesifikke effekter i
paneldatamodeller med tilfeldige effekter. Det er et generelt et problem nar nullhypotesen
er at varians-parameteren til de individuelle effektene er null siden dette innebaerer at den
ligger pa randa av parameterrommet. Ved & bruke tester basert pa LM-prinsippet kan det
vises at dette ikke fgrer til problemet. Derimot vil en direkte LM-test som Breusch-Pagan
testen ikke vaere effisient siden den ikke tar med at vi tester en en-sidig hypotese. Tre andre
tester som tar dette inn over seg ble presentert. Pa norske forbruksdata gjennomforte vi
sa en test, og fant at det er mye som tyder pa at det er individ-spesifikke effekter som gjgr
seg gjeldende. Dette er ogsa tilfelle nar vi innfgrer en serie med husholdningskarakteristika
som forklaringsvariable. Det ble ogsa argumentert for at testen er tilnsermet gyldig i et
ganske moderat utvalg. Det tyder derfor pa at vi ma ta hensyn til panel-strukturen i disse

dataene hvis vi gnsker effisiente estimater.
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Table 5: Resultater fra Monte Carlo-simulering (Normal er med normalfordelte restledd

mens NP er med bruk av ikke-parametrisk simulering)

Breusch og Pagan Honda
Kvantil Teoretisk Normal NP Kvantil Teoretisk Normal NP
0.25 0.10 0.101 0.0893 0.25 -0.68 -0.737  -0.718
0.5 0.46 0.444 0.412 0.5 0 -0.0790 -0.0789
0.75 1.32 1.31 1.20 0.75 0.68 0.596 0.564
0.9 2.71 2.68 2.53 0.9 1.29 1.21 1.16
0.95 3.84 3.79 3.60 0.95 1.65 1.59 1.56
0.975 5.02 5.03 4.68 0.975 1.96 1.89 1.90
0.99 6.63 6.60 6.46 0.99 2.33 2.24 2.34
Baltagi, Chang og Li Moulton og Randolph
Kvantil Teoretisk Normal NP Kvantil Teoretisk Normal NP
0.25 0 0 0 0.25 -0.68 -0.680  -0.660
0.5 0 0 0 0.5 0 -0.0213  -0.0212
0.75 0.46 0.355 0.318 0.75 0.68 0.654 0.622
0.9 1.64 1.47 1.35 0.9 1.29 1.27 1.22
0.95 2.71 2.52 2.45 0.95 1.65 1.65 1.62
0.975 3.84 3.58 3.59 0.975 1.96 1.95 1.95
0.99 5.41 5.01 5.49 0.99 2.33 2.30 2.40
Likelihood Ratio

Kvantil Teoretisk Normal NP

0.25 0.10 0.0958  0.0842

0.5 0.46 0.442 0.409

0.75 1.32 1.32 1.20

0.9 2.71 2.71 2.55

0.95 3.84 3.83 3.64

0.975 5.02 5.12 4.76

0.99 6.63 6.78 6.59
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 Breusch-Pagan ~ Honda

I
=

Figure 2: Fordeling av testobservatorene med ikke-parametrisk fordeling pa restleddene
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Vedlegg: Ox-program

Under er hoveddelen av et Ox-program som ble brukt til & gjennomfgre estimeringene og
testene ovenfor gjengitt. Det ma bemerkes at programmet er skrevet for et datasett av
moderat stgrrelse. For bruk pa stgrre datasett ma det gjennomfgres visse omskrivninger
for & unnga numerisk ustabilitet pa grunn av matriser av hgy dimensjon.

#include <oxstd.h>

panel_est(const y, x, const N, const T, const est_method, const outBeta, const outCov, const outll)
// est_method: O Between, 1 Wihin, 2 FGLS, 3 ML, -1 OLS
{ decl Wxx, Wxy, Bxx, Bxy,beta,cov,u,Sny,Smy,K=columns(x),theta,beta_,stderr,Zvals,11,

eps=le-12,

A=ones(T,T)./T,

B=unit (T)-A;

if (est_method==1 && x[][0]==1)
x=x[][1:];

Wxx=x’ (unit (N)**B) *x;
Bxx=x’ (unit (N)**A) *x;
Wxy=x’ (unit (N) **B) *y;
Bxy=x’ (unit (N)**A) xy;

// OLS
if (est_method==-1)
{ beta=invertsym(Bxx+Wxx)* (Bxy+Wxy) ;
u=y-x*beta;
Sny=u’u/(N*T-K) ;
cov=Sny*invertsym(Bxx+Wxx) ;
println("Estimering med OLS");
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println("%r",{"$"2"},Sny);
¥

// Between estimator

if (est_method==0)

{ beta=invertsym(Bxx)* (Bxy) ;
u=y-x*beta;
Sny=u’u/(N*T-K) ;
cov=Sny*invertsym(Bxx) ;
println("Estimering med Between-estimator");
println("%r",{"S"2"},Sny);

// Within estimator (fixed effects)

if (est_method==1)

{ beta=invertsym(Wxx)*Wxy;
u=y-x*beta;
Sny=u’u/(N*T-K-N+1) ;
cov=Sny*invertsym(Wxx) ;
println("Estimering med Fixed effects");
println("%r",{"S"2"},Sny);

// FGLS

if (est_method==2)

{ beta=invertsym(Bxx+Wxx)* (Bxy+Wxy) ;
u=y-x*beta;
Sny=u’ (unit (N)**B)*u./(N*(T-1)-K+1);
Smy=u’u/(N*T-K)-Sny;
theta=Sny/ (Sny+T*Smy) ;
beta=invertsym(Wxx+theta*Bxx)* (Wxy+theta*Bxy) ;
cov=Sny*invertsym(Wxx+theta*Bxx) ;
11=-0.5%N*((T-1) *log(Sny) +log(Sny+T*Smy) ) -0.5%u’ (unit (N) ** (B+theta*A)) *u/Sny;
println("Estimering med FGLS");
println("%xr",{"Sny","Smy", "Log likelihood"}, (Sny|Smy|11));

// ML
if (est_method==3)
{ beta=invertsym(Bxx+Wxx)* (Bxy+Wxy) ;
do
{ beta_=beta;
u=y-x*beta;
Sny=u’ (unit (N) **B)*u./(N*x(T-1)-K+1);
Smy=u’u/(N*T-K) -Sny;
theta=Sny/ (Sny+T*Smy) ;
beta=invertsym(Wxx+theta*Bxx) * (Wxy+theta*Bxy) ;
} while (norm(beta-beta_)/norm(beta+1)>eps);
cov=Sny*invertsym(Wxx+theta*Bxx) ;
11=-0.5%N*((T-1) *log(Sny) +log(Sny+T*Smy) ) -0.5%u’ (unit (N) ** (B+theta*A)) *u/Sny;
println("Estimering med ML");
println("%r",{"Sny","Smy","Log likelihood"}, (Sny|Smy|11));
}
stderr=sqrt(diagonal(cov))’;
println("%c",{"Coeficient","Std. error","Z value"}, (beta“stderr fabs(beta./stderr)));
print ("\n\n");
if (outBeta)
outBeta[0]=beta;
if (outCov)
outCov[0]=cov;
if (outll)
outll[0]=11;

ind_eff_test(const y, const x, const N, const T,const prt_scr,const outRes)
// Tester for individuelle effekter
{ decl beta, wu, 4, DMx, K, p, MRnevner, 11ML, 110LS, s,
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BreuschPagan, Honda, BCL, MoultonRandolph, LR, Wald;
olsc(y,x,&beta);
u=y-x*beta;
s=u’u/ (N*T);
110LS=-0.5*N*Tx1log(s)-0.5%u’u/s;
d=(u’ (unit (N)**ones(T,T))*u)/(u’u);
panel_est(y,x,N,T,3,0,0,&11ML);

BreuschPagan=(0.5xN*T/(T-1))*(d-1)"2;
Honda=sqrt (0.5%N*T/(T-1))*(d-1);
BCL=Honda>0 ? Honda"2 : O;
K=columns(x);
p=N*T-K;
DMx=(unit (N)**ones(T,T))* (unit (N*T)-x*invertsym(x’x)*x’) ;
MRnevner=2% (p*xtrace(DMx"~2)-trace (DMx) "2)/((p+2) *p~2);
MoultonRandolph=(d-trace(DMx) /p)/sqrt (MRnevner) ;
LR=2*(11ML-110LS);
if (prt_scr)
{ println("%c",{"Test-observator","p-verdi"},"%r",
{"Breusch-Pagan", "Honda", "Baltagi-Chang-Li", "Moulton-Randolph","LR"},
(BreuschPagan|Honda |BCL |MoultonRandolph|LR)
~(1-probchi (BreuschPagan, 1) | 1-probn(Honda)
|0.5-0.5**probchi(BCL,1) | 1-probn(MoultonRandolph) | 1-probchi (LR,1)));
}
if (outRes)
outRes [0]=BreuschPagan~Honda~BCL MoultonRandolph™LR;

main()

{ decl T=2, N=386/T,
KPI93=0.906,
KPI94=0.919,
KPIs=ones(N,1)**x(KPI93|KPI9%4);

decl m=loadmat("d:\\kurs\\paneldatakurs\\data.mat"),

y=m[] [0]./m[] [1],
x=1~"((m[] [1] .*KPIs)/1000);

panel_est(y,x,N,T,-1,0,0,0);
panel_est(y,x,N,T,0,0,0,0);
panel_est(y,x,N,T,1,0,0,0);
panel_est(y,x,N,T,2,0,0,0);
// panel_est(y,x,N,T,3,0,0,0);

ind_eff_test(y,x,N,T,TRUE,O);
}
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