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Latente Variable, die beobachtbare Variable beeinflussen, selbst aber nicht direkt
beobachtbar sind, entweder weil die beobachtbaren Grofien mit Mefifehlern
behaftet sind oder weil sie selbst direkt beobachtbaren und mefSbaren Variablen
nicht direkt entsprechen, wurden lange Zeit in der modernen Okonometrie nicht
beachtet. Besondere Bedeutung kommt der Verwendung von latenten Variablen
zu, wenn die unternehmerischen Erwartungen im Rahmen eines simultanen
Entscheidungsbildungsprozesses auf der Grundlage von quantitativem und
qualitativem Datenmaterial modelliert werden. In der vorliegenden Arbeit wird
die Theorie linearer latenter Kovarianzstrukturmodelle mit gemischtverteilten
qualitativen und quantitativen Indikatoren und stetigen normalverteilten
latenten Faktoren auf ein empirisches Preis- und Produktionsplanungsmodell mit
Lagerhaltung tibertragen. Im Vordergrund steht die Frage, welche Bedeutung die
Existenz von Lager- und/oder Auftragsbestdnden im Rahmen der intertemporalen
Entscheidungsbildung besitzt, wenn insbesondere Unsicherheit in den
Erwartungen {iber die kiinftige kurz- bzw. langfristige Entwicklung der binnen- und
auflenwirtschaftlichen Nachfrage sowie der Kostenfaktoren besteht. Im Rahmen
eines komparativ- statistischen und dynamischen latenten Strukturansatzes wird
anschlieffend das Unternehmensverhalten von deutschen und franzdsischen
Unternehmen international vergleichend analysiert.
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"Das Merkmal einer guten Theorie ist, daB sie eine
Reihe von Vorhersagen macht, die sich im Prinzip
durch Beobachtungsergebnisse widerlegen, falsifizie-
ren lassen miissen. Immer wenn die Beobachtungen
aus neuen Experimenten mit den Vorhersagen iUber-
einstimmen, iberlebt die Theorie und man faBt ein
biBchen mehr Vertrauen zu ihr; doch sobald man
auch nur auf eine Beobachtung stoBt, die von den
Vorhersagen abweicht, muB man die Theorie aufge-
ben oder modifizieren. Zumindest sollte das der Fall
sein, doch es sind natlirlich stets Zweifel erlaubt an
der Fihigkeit derer, die die Experimente durchfiih-
ren.

(Nach Karl Popper aus: Stephen W. Hawking (1988),
Eine kurze Geschichte der Zeit - Die Suche nach der
Urkraft des Universums)
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1. Einleitung

In der modernen Ukonometrie wurden latente Variable “which affect the
observable variables but which are not themselves directly observable either
because the observed magnitudes are subject to measurement error or
because these variables do not correspond directly to anything that is likely
to be measured” (Griliches (1974), S. 976-977} lange Zeit nicht beachtet.'
Vorrangig war die Schatzbarkeit und die Lésung des ldentifikationsproblems
in simultanen Gleichungssystemen mit stochastischen Fehiertermen und
perfekt gemessenen exogenen Variablen. Neben dem Hinweis auf ein

2 und dem “errors-cancel-out-in aggregates”

fehiendes Instrumentarium
Argument wurde es damit begrlindet, daB “the motivation has been not so
much a belief that our data are perfect but the belief that errors of
measurement are unimportant compared with the role of stochastic
disturbances in economic relations” (Kmenta (1971), $.321). Jedoch fiihren
gerade MeBfehler in den exogenen Variablen aufgrund mangelhafter Daten
bei Anwendung der Kleinst-Quadrate-Methode wegen der bestehenden
Unteridentifizierung im linearen multiplen Regressionsmodell zu
inkonsistenten Parameterschiitzungen (Schmidt (1976, S. 105f); Bekker et

al. (1985, S. 136f)).

Mit dem wachsenden Interesse an mikrokonomischen Fragestellungen
und der damit verbundenen verstirkten Erhebung von Querschnitts- und
Paneldaten kommt der Beriicksichtigung von latenten Variablen in Form von
nicht direkt beobachtbaren “wahren” Variablen und MeBfehlern eine zentrale

1 Als Auanahme migen dis Arbeiten von Frisch (1934) und Koopmans (1937)
gelten, die sowah!| in den MeBfehlarn als auch in den stochastischen
St8rtermean die Ursache flr die schiechte Madellanpassung in simultanen

Gleichungssystemen sahen.

2 Einen Uberblick Uber die traditionsllen Verfahren zur Behandlung von
Fehlearn-in-den-Variablen glbt Malinvaud (1970, Kap. 10). Vgl. ebenfalle
Grillchas (1986, S. 1508)

Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM
via free access



Bedeutung zu. Viele &konomische Variable und theoretisch abgeleitete
Konstrukte® sind einer direkten Messung nicht zugdnglich, was es
erforderlich macht, diese latenten Variablen mittels meBbarer Indikatoren
zu erfassen.

Besonders deutlich wird dies bei der Erkldrung des
Unternehmensverhaltens bezliglich Faktornachfrage, Héhe des
Produktionsniveaus, Preissetzung und Lageranpassung, wo den
unternehmerischen Erwartungen Uber die zuklinftige Preis-, Produktions-,
Nachfrage- und Kostenentwicklung die wesentliche Rolle im simultanen
EntscheidungsbildungsprozeB zukommt. Im Vordergrund steht die Frage,
welche Bedeutung die Existenz von Lager- und/oder Auftragsbestdnden an
Endprodukten im Rahmen der intertemporalen Entscheidungsbildung besitzt,
wenn insbesonders Unsicherheit in den Erwartungen iiber die klinftige kurz-
bzw. langfristige Entwicklung der binnen- und auBenwirtschaftlichen
Nachfrage sowie der Kostenfaktoren besteht. Die Unternehmen k&nnen in
der laufenden Periode die auftretende Llicke zwischen dem geplanten
Angebot und der tatsidchlich realisierten Nachfrage nur {iber eine Preis- und
Mengenédnderung schlieBen. Bei gegebener konvexer Kostenstruktur ist aber
die Anpassung der Produktion wegen steigender Grenzkosten nur partieli
moglich. Dies kann bei Unternehmen ohne Lagerhaltung zu verstdrkten
Preis- und Produktionsschwankungen filhren. Besteht dagegen die
Méglichkeit Lager- und/oder Auftragsbestinde als weitere
Anpassungsinstrumente einzusetzen, so kann eine Verstetigung der
Produktions~ und Preisentwicklung erreicht werden (vgl. Blinder/Fisher
(1981); Blinder (1982)).

In bisherigen Studien zur direkten empirischen Uberpriifung der
Wirkungen kurz- bzw. langfristiger Erwartungsinderungen auf Preise,
Produktion und Lagerbestand auf der Unternehmensebene wurden fast
ausschlieBlich log-lineare Wahrscheinlichkeitsmodeile {(vgi. Kénig/Nerlove

3 Als Beispiale seien unbeobachtbare Lohneinkommen, Transportkosten oder
Inflationserwartungen angefilhrt, die im Rahmen von MIMIC-Modsllien zur
Erklérung das Arbeitsangebots {Aigner 1974), der bilateralen
Handelsstréime (Geraci/Prewo 1977), oder als Bastimmungsfaktor des
Noeminalzinesatzes (Lahiri 1976), dienen. Vgl. ebenfalls Bentler (1980,
1982) flir eine kritische Auseinanderseatzung mit dem Begriff “latente

Variable®”.
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(1986); Kiénig et al. (1982); Duncan et al. (1987); Chizzolini et al. (1987))
bzw. Probit-Modelle (vgl. Low et al. (1990)) als Schiétzansatz basierend auf
den vorhandenen meist qualitativen Survey-Daten® fiir deutsche,
franzésische und italienische sowie britische Unternehmen des
Verarbeitenden Gewerbes verwendet. Unter Ausnutzung des
Erwartungscharakters und der qualitativen Natur der als dreiwertig ordinale
Meldungen vorliegenden Befragungsdaten der einzelnen Konjunkturtests
wurde die Erwartungsbildung der Unternehmen in Form einer adaptiven
Struktur berlicksichtigt, wobei die nichtantizipierten Nachfrage-, Preis- und
Produktionsdnderungen als sogenannte Uberraschungsvariable, die sich aus
den trichotomen Variablen der Realisationen und Erwartungen der
Vorperiode ableiten lassen, eingehen (vgl. Nerlove (1983)).

So kdnnen die zukiinftigen Nachfrageerwartungen der Unternehmen
gegeben den Ausprigungen der tatsiichlichen Nachfragelinderungen und der
erwarteten Nachfragelinderung der Vorperiode sehr gut durch ein bedingtes
log-lineares Wahrscheinlichkeitsmodell mit einer adaptiven
Erwartungsbildungsstruktur erklirt werden. Den  Ausgangspunkt der
log-linearen Modelle bilden die Zellhliufigkeiten einer muitidimensionalen
Kontingenztabelle, woraus sich bedingte Wahrscheinlichkeitsaussagen
zwischen den interessierenden Variablen, also die Wahrscheinlichkeit einer
Kombination von Merkmalausprigungen eines zufilllig ausgewiihiten
Unternehmens bei gegebenen Kontrollvariablen einer bestimmten Zelle der
Kontingenztabelle anzugehdren, formulieren lassen. Durch logarithmische
Transformation k3nnen die bedingten Wahrscheinlichkeiten #hnlich dem
Modell der Varianzanalyse additiv in ihre Haupt- und interaktionseffekte
zerlegt werden. Die Bedeutung dieser Reparametrisierung liegt, erstens, in
der Darstellung des Zusammenhanges zwischen 2zwei oder mehreren
ordinalen Variablen durch Interaktionseffekte erster, zweiter bzw.
beliebiger Ordnung, was zugleich eine parametersparende Formulierung
testbarer Hypothesen erlaubt, und, zweitens, in der Mdglichkeit durch
Berechnung partieller AssoziationsmaBe aus den bivariaten
Interaktionseffekten Aussagen UlUber  Stiirke und Richtung des
Zusammenhanges zwischen Paaren von ordinalen Variablen machen zu
kdnnen.

4 vgl. Selitz (1988, 1989) fur die Darstellung von Quantifizisrungsansiitzen
zur Ableitung von staetigen Zeitrelhendaten aue den qualitativen ex-ante
Daten der Unternshmensbefragungan, was dis Anwendung herkdmmilcher

Schiitzvaerfahren der Zeitreihenanalyse armiglicht.
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Trotz des Vorteils des bedingten log-linearen Wahrscheinlichkeits-
modells groBe Datenmengen mittels multidimensionaler Kontingenztabellen
sparsam darzustellen und Einzelhypothesen zu testen, ist es weniger
geeignet, die kausalen Zusammenhinge, also die den &konomischen
Variablen zugrundeliegende und fiir die Variation der ordinalen
Ausprigungen verantwortliche Struktur, zu identifizieren, abzubilden und zu
interpretieren. Die bivariaten bzw. trivariaten Interaktionseffekte des
bedingten log-linearen Wahrscheinlichkeitsmodells besitzen aufgrund des
qualitativen Informationsgehaltes nur eine begrenzte Aussageflihigkeit.
Zudem kénnen keine quantitativen Variablen, wie fehlende KostengréBen im
IFO-Konjunkturtest, auf der Unternehmens- bzw. Branchenebene einbezogen
werden.

Die Analyse von simultanen strukturellen Beziehungen ist ebensowenig
mdglich wie die Behandlung der in den qualitativ vorliegenden
Konjunkturtestdaten enthaltenen MeB- und Erhebungsfehler. Der wesentliche
Grund daflir liegt darin, daB die das Unternehmensverhalten beschreibenden
Erwartungsvariablen, die fir die kausalen Zusammenhiinge verantwortlich
sind, in der Regel nicht direkt beobachtbar sind und somit durch geeignete
Indikatoren abgebildet werden miissen.

Gerade den zuletzt angeflhrten kritischen Einwénden und Mingein wird
in den verschiedenen Ansitzen der |atenten Kovarianzstrukturanalyse
explizit Rechnung getragen. Wesentliches Element ist dabei die Vorstellung,
daB die &konomischen Erwartungsvariablen Ausdruck eines stetig
ablaufenden Prozesses sind und somit als stetig verteilte latente Faktoren
modelliert werden k&nnen.

Wihrend Fehler-in-den-Variablenmodelle MeB- und Struktur-
gleichungsfehler in den abhiéngigen Variablen als auch den Regres-
soren jeweils bezogen auf eine latente Variable mit einem Indikator
enthalten und in MIMIC (Multiple Indicator Multiple Causes)-Modellen eine
einzeine latente Variable sowoh! als erklirende Variable in den
verschisdenen Regressionsgleichungen enthalten ist und selbst von der
Ursachenseite her funktiona! von exogenen Regressoren einschlieBlich eines
stochastischen Stdrterms bestimmt wird, ermdglichen allgemeine latente
Variablenmodelle5 die Behandlung von Fehlern in allen Variablen und die

5§ Einen Uberblick Uber verschiedenartige latente Variablenmodelle geben

Algner/Helao /Kapteyn/Wansbeek (1984).
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Einbeziehung von latenten Konstruktvariablen mit multiplen Indikatoren im
Rahmen eines allgemeinen simultanen Gleichungssystems. Uber ein
faktorenanalytisches MeBmodell in Abhingigkeit des Skaienniveaus der
endogenen Variablen werden die unbeobachtbaren Variablen durch die
meBbaren Indikatoren operationalisiert. Die Beziehung der latenten Variablen
untereinander wird durch ein simultanes Gleichungssystem, das den
empirisch zu (berpriifenden Hypothesen eines theoretischen Modells
entspricht, modelliert.

Unterschiedliche Modellansétze ergeben sich auch aus den
Verteilungsvoraussetzungen der latenten und dem jeweiligen MeBniveau der
Indikatorvariablen. Sind alle Variablen stetig, kénnen das
faktorenanalytische MeBmodell und das simultane Gleichungssystem
gleichzeitig in linearen Kovarianzstrukturmodellen wie LISREL (Linear
Structural Relationships, (vgl. Jéreskog (1973a, 1977}); Keesling (1972);
Wiley (1973) sowie J8reskog und Sérbom (1986a)) und EQS (vgl. Bentler
und Weeks (1980); Bentler (1983a, 1985)) dargestellt und deren Parameter
unter Normalverteilungsannahme aus den 1. und 2. Momenten der
empirsichen Verteilung der beobachtbaren Variablen mittels Maximum
Likelihood (ML)~ und Generalized Least Squares {GLS)-Verfahren konsistent
geschétzt werden.

Allerdings erscheint die Annahme von stetig normalverteilten Variablen
angesichts des oft nur qualitativ vorliegenden Datenmaterials als
unrealistisch und zu restriktiv. Die Anwendung von Schitzverfahren
basierend auf der Linearitits- und Normalverteilungsannahme fiihrt bei der
Analyse ordinaler und stetiger nichtnormalverteilter Indikatoren aufgrund
einer asymmetrischen Verteilung oder bestehender UberschuBkurtosis zu
verzerrtan Schitzungen der Kovarianzen bzw. Korrelationen zwischen den
beobachtbaren Variablen (vgl. Olsson (1979a); Mooijaart (1983); Muthén und
Kaplan (1985)). Erweiterungen der linearen Kovarianzstrukturmodelie und
der daraus entwickelten Schiitzmethoden zielen deshaib auf die
Abschwiichung des MeBniveaus der Indikatoren und der
Verteilungsvoraussetzungen der latenten Variabien ab.

SchwellenwertmeBrelationen wie in Modellen fiir begrenzte abhiingige
Variable (vgl. Amemiya (1981, 1984, 1985); Maddala (1983); ODhrymes
(1984)) ermdéglichen Uber die Verwendung von polychorischen und
polyserialen Korreiationskoeffizienten® (vgl. Pearson (1901); Olsson (1979b);

] Dis Veraligemeinerung auf die Klasas der polytobiserialen

Korrelationskoeffiziantan findet man in KUstera (1987, S. 46f).
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Lee (1985); Poon und Lee (1987); De Leeuw (1983)) die Berlicksichtigung
von ordinalen und metrisch zensierten Indikatorvariablen. Dabei liegt die
Vorstellung zugrunde, daB kategorial meBbare und zensierte Variable die
Auspréigung einer nichtbeobachtbaren stetig normalverteilten Variablen sind,
wenn diese bestimmte unbekannte bzw. bekannte Schwellenwerte
tiberschreitet. Die aus den empirischen Randverteilungen einer
Kontingenztabelle bestimmbaren polychorischen und -serialen
Korrelationskoeffizienten beschreiben dann den Zusammenhang zwischen
Paaren von normalverteilten latenten und stetigen Variablen. Trotzdem
behandelt LISREL 7 (vgl. LISREL VI, Jéreskog und Sérbom (1986a)) alle
beobachtbaren Variablen als stetig und normaiverteilt mit den
polychorischen und -serialen Korrelationskoeffizienten an Stelle der
Produktmomentkorretationskoeffizienten bzw. Kovarianzen als Matrix der
empirischen 1. und 2. Momente. Somit kénnen bisherige ML- und
GLS-Verfahren bei geringen Abweichungen von der Normalverteilung
weiterhin zur konsistenten Parameterschétzung ® herangezogen werden,
ohne daB Momente hdéherer Ordnung wie Schiefe und Kurtosis beachtet
werden miissen. Bei gegebener Schiefe und von der Normalverteilung
abweichender Kurtosis der MeBvariablen fUhren ML-Schitzungen jedoch zu
inkorrekten, nach unten verzerrten, Standardfehiern und einer deutlichen
Verschlechterung des XZ2-Anpassungstests (vgl. Steiger und Hakistan
(1982); Browne (1982, 1984) sowie Mooijaart (1985a)). Alternativ k8nnen
ordinale und nicht normalverteilte stetige Indikatoren durch Verfahren
berlicksichtigt werden, die Schitzungen unter verallgemeinerten
Verteilungsbedingungen erlauben. Diese sogenannten verteilungsfreien
Schitzer (vgl. Bentler (1983a); Bentler und Dijkstra (1985); Mooijaart und
Bentler (1985); Browne (1984); Browne und Shapiro (1988)) gestatten die
Parameterschiitzung unter der Bedingung, daB die vorliegenden
Beobachtungen elliptisch oder willkirlich verteilt sind. Ausgehend von einem
GLS-Schitzer mit allgemeiner Gewichtungsmatrix als konsistenten Schiitzer
der asymptotischen Kovarianzmatrix der empirischen Varianzen bzw. der
polychorischen und polyserialen Korrelationsmatrix kénnen mit
Computerprogrammen wie EQS (vgl. Bentler (1985)), LISREL VIl (vgl.
J3reskog und S8rbom (1988)) und LISCOMP (vgl. Muthén (1988)) bei
entsprechender Wahl der Gewichtungsmatrix verteilungsfreie und auf der

7 Arminger (1985), Bartholomew (1987) zeigen Méglichkeiten auf, dia dle
Behandlung von gemischtverteliten stetigen, ordinalen und nominalen

Indikatorvariablen erlauben.

8 vgl. Anderson (1989)

Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM
via free access



ellipitschen Verteilung beruhende Schitzungen durchgeflihrt werden. Die
Annahme von stetig normalverteilten latenten Variablen bleibt in alllen
Modellen und Verfahren erhalten.?

Eine andere Erweiterung der latenten Kovarianzstrukturmodelle besteht
darin, an Stelle der bzw. zusidtzlich zu den stetigen latenten Variablen
qualitative latente Variable heranzuziehen. Spezialfille sind Modelle der
Latent-Profile Analyse mit stetigen Indikatoren und qualitativen latenten
Variablen (vgl. Gibson (1959)) und Latent-Class Modelle mit qualitativen
Indikator- und latenten Variablen (vgl. Lazarsfeld/Henry (1968); Goodman
(1987); Clogg/Goodman (1984, 1985, 1986); Formann (1984); McCutcheon
(1987)).

Gegenstand der vorliegenden Arbeit ist im 1. Teil (Kapitel 2—6) die
Darstellung der theoretischen Grundiagen linearer latenter
Kovarianzstrukturmodelle mit gemischtverteilten, qualitativen und
quantitativen Indikatoren und stetigen normalverteilten latenten Faktoren.
Ausgehend vom allgemeinen Modellansatz Muthéns (1963, 1984, 1988)
werden im 2. Kapitel die grundiegenden Annahmen des fUr stetige Variable
formulierten LISREL-Modells dargestelit und diskutiert. SchwerpunktmiBig
werden der Maximum-Likelihood (ML) und der nichtliineare gewichtete
veraligemeinerte kleinste Quadrateschiitzer mit denen die
Strukturparameter aus der reduzierten Form geschitzt werden, auf der
Grundlage der Normalverteilungsannahme  behandelt und in den
asymptotischen Eigenschaften miteinander verglichen. Es zeigt sich, daB der
GLS-Schiitzer im Falle von normalverteiiten Beobachtungen oder
wishartverteilten Elementen der Stichproben-Kovarianzmatrix die gleichen
asymptotischen Eigenschaften wie Konsistenz und Effizienz aufweist wie der
(Wishart-) Maximum-Likelihoodschiitzer, da die Kumulanten 4. Ordnung und
somit die UberschuBkurtosis der marginalen Verteilung der Beobachtungen
gleich Null ist. Beide Schiitzer behalten auch unter weniger restriktiven
Annahmen ihre asymptotischen Eigenschaften (vgi. Browne (1977, 1982),
Bentler (1983b), Anderson (1989)). Kapitel 3 konzentriert sich auf
Schitzverfahren, die es ermdglichen, neben quantitativen auch qualitative
Indikatoren mit geordneten Kategorisn im Rahmen latenter
Kovarianzstrukturmodelle zu bshandein. Im einzelnen wird die Theorie der
polychorischen und polyserialen Korrelationskoeffizeinten dargestelit, die auf
der Normalverteilungsannahme der beobachtbaren Variablen beruht (vgl.

® In Wessseiman/Van Praag (1987) und Van Praag/Weseselman (19898) wird
dise Annahme von normalverteiiten latenten Variablen aufgageben und auf

elliptisch verteilite latente Variable erwaitert.
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Lee/Poon (1986), Poon/Lee (1987)), und um asymptotisch verteilungsfreie
Schitzverfahren fUr Kovarianz- und Korrelationsstrukturen erweitert (vgl.
Browne (1982, 1984, 1987), Shapiro (1983, 1986), Steiger/Hakistan (1982),
Anderson/Amemiya (1988)). Die auf dem GLS-Schitzansatz beruhenden
asymptotisch verteilungsfreien Schiitzer gewihrleisten die Analyse von
schief-, elliptisch oder arbitrir verteilten stetigen und diskreten Variablen.

Voraussetzung flir die Schédtzung der Strukturparameter aus den
Schitzern der reduzierten Form ist die Identifikation der Modellparameter.
Allgemein gliltige Identifikationskriterien wie im klassischen simultanen
Gleichungssystem (vgl. Kmenta (1986, Ch. 13-2) lassen sich nur bedingt auf
Fehler-in-den-Variablenmodelle oder aligemeine latente Strukturansitze
Ubertragen. Kapitel 4 gibt am Beispiel eines Fehler-in-den-Variablenmaodells,
das auch empirisch geschétzt wurde, Verfahren wieder, die die globale und
lokale tdentifizierbarkeit der Parameter (vgl. Wiley (1973), Bekker (1986,
1989), Geraci (1976, 1983), Hsiao (1983)) erlauben und zeigt ebenfalls
Identifikationsmbglichkeiten im verallgemeinerten latenten
Kovarianzstrukturmodell auf.

Inhalt des flinften Kapitels ist eine vergleichende Darsteilung der
Beurteilungskriterien in latenten Kovarianzstrukturmodeilen (vgl.
Matsueda/Bielby (1986), Bollen (1986), Wheaton (1987), Marsh et al.
(1988)).

Kapitel 6 skizziert die in verallgemeinerten LISREL-Modellen
Ublicherweise durchgeflihrten Methoden der Effektzerlegung (vgl. Fox
(1985), Sobel (1986, 1987), Bollen (1987) in rekursiven und nichtrekursiven
Modelistrukturen und zeigt Erweiterungen der Effektzerlegung auf
nichtkausale direkte und indirekte Effekte auf (vgl. Freeman (1982)).

Der 2. Teil der vorliegenden Arbeit (Kapitel 7—8) konzentriert sich auf
die Anwendung des latenten Kovarianzstrukturmodells mit gemischtverteilten
Indikatorvariablen auf ein mikroempirisches Modell zur Erklirung der
simultanen Zusammenhidnge im Preis~, Produktions- und
Lageranpassungsverhalten von deutschen und franzésischen Unternehmen
des Verarbeitenden Gewerbes.

In Kapitel 7 wird nach einem Uberblick Uber modelltheoretische und
empirische Arbeiten im Bereich der Preis- und Produktionsplanungsmodelie
mit Lagerhaltung ein in Anlehnung an Blinder (1982, 1986a), Kdénig/Nerlove
(1986) und Carlson (1986, 1989) abgeleitetes theorstisches Madell im
Rahmen einer lindervergleichenden statischen Analyse mittels eines
nichtrekursiven latenten Strukturansatzes empirisch iberprift. Dabei
werden Lager- und Auftragsbestiinde als symmetrisch bzw. asymmetrisch
behandelt.
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Ausgehend von der statischen Analyse des Unternehmensverhaltens wird
im 8. Kapitel ein dynamisches 3-Wellen Panelmodell fiir das Verarbeitende
Gewerbe der Bundesrepublik als linear stochastisches
Differenzengleichungsmodell geschiitzt (vgl. Jéreskog (1978},
Joreskog/Sdérbom (1977), Hsiao (1986), Arminger/Miiller (1989)} und um ein
linear stochastisches Differentialgleichungsmodell (Arminger (1986, 1987))
erweitert. Aufgrund der komplexen Struktur des mit LISREL VI (vgl.
Jéreskog(Sérbom (1986a)) implementierten Panelmodells werden die
latenten abhingigen Variablen des zweiten Beobachtungszeitpunkts lber das
Prinzip der Instrumentvariablen (vgl. Bowden/ Turkington (1984)) aus den
entsprechenden Variablen des vorherigen Zeitpunktes geschitzt.

Eine Zusammenfassung und ein Ausblick sowie zwei Anhiinge, die die
verwendeten Ifo- und INSEE-Datensédtze ausflihrlich beschreiben und das
vollstindige LISREL-Programm des geschitzten Panelmodells wiedergeben,
beschlieBen die Arbeit.
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2. Das verallgemeinerte LISREL-Modeli

Dieser Abschnitt befaBt sich mit der Formulierung des latenten
Kovarianzstrukturmodells von Mutheén (1983, 1984}, das eine
Verallgemeinerung des kiassischen LISREL-Ansatzes von Jéreskog und
Sdrbom (1986a, 1988) darstellt, in dem neben stetigen auch ordinale und
beschrénkte abhiingige sowie konditionierende exogene beobachtbare
Variable explizit beriicksichtigt werden. Das LISREL-Modell wird als
Spezialfall flir stetige Variable in Aufbau, Struktur und Modellschitzung
behandelt. Die Darstellung der auf der Normalverteilungsannahme
beruhenden ML- und GLS-Schitzer und ihrer asymptotischen Eigenschaften
dient als Ausgangspunkt zur Entwicklung sogenannter asymptotisch
verteilungsfreier Schidtzverfahren, die ohne Verteilungsannahme beziiglich
den multivariatverteilten Beobachtungen auskommen.

2.1 Modelldarstellung

Muthen's LISCOMP (Linear Structural Equations with a Comprehensive
Measurement Model)-Ansatz (vgl. Muthén (1988)}) betrachtet ein Modell fiir
G Gruppen bzw. Grundgesamtheiten von N Beobachtungen, fiir die jeweils ein
p-dimensionaler Vektor y z(pxﬂ der abhingigen und ein g-dimensionaler
Vektor x g(qn) der konditionierenden exogenen Zufallsvariablen, (g=1,...,G;
n=1,...,N) zu beobachten ist. Jede Komponente y,, i=1,...,p, der
beobachtbaren abhiingigen Variablen y , die stetig, ordinal, einseitig oder
zweiseitig zensiert sein kann, wird iilber eine SchwellenwertmeBrelation (vgl.
Bock (1975), Maddala (1983)) mit einer zugrundeliegenden stetigen
normalverteilten latenten Reponsevariablen y:i' verkniipft. Den Komponenten
X oy j=1,...,q, der dichatom oder stetig beobachtbaren exogenen Variablen

x wird keine  Struktur auferlegt. Damit ist eine spezielle

n
Verteilungsannahme bezilglich den Xp nicht erforderlich.

Das Modell ist fur jede Gruppe in drei Teilbereiche gegliedert'® (vgl.
Muthén (1983), S. 44-45; Muthén (1984}, S. 116-117).

10 Zur Vereinfachung der Notatian werden die Subekripte fir die einzelnen

Gruppen g und der Beobachtungen n weggalassen.
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1. Das Strukturgleichungssystem beschreibt iUber ein lineares simultanes
Gleichungssystem den Zusammenhang der m latenten Konstruktvariablen
nimx1) mit den q exogenen Variablen x(qx 1) in folgender Weise:

(2.1.1) n =a +8Bn +TIx +[ .

Dabei ist a(mx1) der Vektor der Mittelwerte und Regressionskonstanten
der abhingigen und unabhingigen n's, B(mxm) die Regressionsmatrix
zwischen den latenten Konstruktvariablen mit Diagonalelementen gieich Null
und | -B regulir. [(mxgq) parametrisiert die Abhingigkeiten der n's von den
exogenen Variablen x und { (mx1) ist ein falispezifischer Residuaiterm, der
von x stochastisch unabhiingig ist.

2. Das “innere” Beobachtungsmodell filhrt iiber ein faktorenanalytisches
MeBmodell den Vektor der latenten Responsevariablen y'(px1) auf die
latenten Konstruktvariablen n(mx1) zuriick. Fiir jede Komponente y,'(px!)
gilt:

(2.1.2) yiz v, v Angre, k=1, m,

mit v.(px1) als Mittelwertsvektor der latenten Responsevariablen y:.
A(pxm) als Matrix der Faktorladungen und ¢ (px1) als Zufallsvariable der
MeBfehler.

3. Das “"Hussere” Beobachtungsmodell verbindet Uber p MeBbeziehungen die
latenten Responsevariablen y:(pxl) mit den beobachtbaren Variablen yi(pﬂ).
Die Messung des latenten Variablenvektors y;'(pﬂ) erfolgt iiber geeignete
Schwellenwertrelationen, je nachdem welches Skalenniveau die
Indikatorvariablen y,(px1) besitzen. Bei ordinalem MeBniveau der
beobachtbaren Variablen y (px1) ist fUr jede Komponente y,;, i=1,...p, mit C
Kategorien das MeBmadell durch die monotone Beziehung

(2.1.3a) y; = ¢, wenn x_ < y;' < Ny

fir ¢ = 0,1,...,.C-1 und x = -, %, = +x gegeben. x_, c=1,...,C-1, gibt die
unbekannten Schrankenparameter der Kategoriengrenzen wieder, wobei die

Mittelwerte bzw. die Regressionskonstanten v, (px1) der latenten
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Responsevariablen nicht als Abweichung vom Mittelwert gemessen
angenommen werden. Allerdings kdnnen bei kategorial beobachtbaren
Responsevariablen die Mittelwertsparameter v nicht von den
Schwellenwerten T,e getrennt identifiziert werden. Aus diesem Grund
werden die latenten Responsevariablen als multivariat normalverteilt mit
Erwartungswert 0 angenommen. Im Fall stetig beobachtbarer

Indikatorvariablen gilt als MeBrelation zwischen y, und yi' die ldentitédt
(2.1.3b) y;, = yi" bzw. y, = yi" - X

mit x; als Mittelwert der y, bzw. als Regressionskonstante bei gegebenen

exogenen Variablen X;.

Bei stetig zensierten {einseitig bzw. zweiseitig) und stetig gestutzten
Variablen y; ist der Zusammenhang mit den latenten Responsevariablen yi‘

iiber die MeBrelationen

"

(2.1.3¢)  y,
v =yt wennc, Cy* - x (e

*
Cp» wenn y, - x < <

- » -
y; = ¢c,.wenny, X 2 <,
und

(2.1.3d) y; nicht beobachtbar, wenn yi"i - <
yi=y,'—x,,wcnnq(yl*-xi(cu
y, nicht beabachtbar, wenn y? - X 2,

bestimmt (vgl. Maddala (1983), S. 149f). ¢, und ¢, sind die meist a priori
bekannten unteren und oberen Schrankenwerte, die den Wertebereich der
beobachtbaren Variablen festlegen.

Die Annahme von bedingt normalverteiiten latenten Responsevariablen yl’
gegeben den excgenen Variablen X hat zur Folge, daB lediglich die 1. und 2.
Momente der Verteilung der latenten Responsevariablen zur Modellschiitzung
herangezogen werden miissen. Aus der reduzierten Form des
faktoranalytischen MeBmodells und des Strukturgleichungssystems 148t sich
die Mittelwerts- und Varianz-Kovarianz-Struktur der latenten
Responsevariablen y*(px1) bei gegebenen (q>0) und nicht gegebenen (q=0)
konditionierenden exogenen Variablen x{qx1) ableiten als
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(2.1.4a) E(y*/ x)= v+ A(I-B)™" a + A(I-B)"'Tx = u(©) + M(O)x,
Viy*/ x*) = A(I-B)"t ¥(1-8) 7' + @, = T (0), ¢>0,

und

(2.1.4b) E(y") =v+ AlI-B) 'a = u(®),
V(y*) = A(-B)T'¥(I-B) A" + ©, = X (0), q=0,

mit © als Vektor der Strukturparameter, der alle nichtrestringierten
Elemente von von 1, a, B, T, v, A, ¥, O, enthdit.

¥(mxm) und ©_(pxp) stellen die Varianz-Kovarianz-Matrizen der
Fehlertermvektoren ((mx1), e(px1) des Struktur- und MeBmodells dar, fiir
die folgende Annahmen gelten:

i} (, € sind paarweise unkorreliert und von n und x stochastisch unabhingig

ii) , = sind jeweils normalverteilt mit E({) = E(e) = O und V() = ¥(mxm)
bzw. V(e) = ©_(pxp).

Annahme i) der paarweisen Unkorreliertheit der spezifischen Faktoren ¢,
was eine Diagonalmatrix @_ impliziert, entspricht der iiblicherweise in der
klassischen Faktorenanalyse unterstellten Annahme der bedingten (lokalen)
Unabhiingigkeit der Indikatoren y" (vgl. Bartholomew (1983, S. 232)). Das
bedeutet, daB die Korrelationsstruktur der Komponenten yi* ausschlieBlich
auf die Variation der gemeinsamen Faktoren n zuriickgefiihrt werden kann.
Im Gegensatz zu Querschnittsuntersuchungen ist wegen der zeitlichen
Korreliertheit der Indikatoren die Annahme der bedingten Unabhilingigkeit in

Panelstudien nicht aufrechtzuhalten.

Zur Vermeidung der Skalenunbestimmtheit der latenten
Responsevariablen y'(pxl) und zur ldentifikation der Schrankenparameter
e (i=1,...,p; ¢=1,...,C-1) werden die latenten Responsevariablen bei
auftretenden dichotomen bzw. aoardinalen Indikatoren mit Hilfe einer
Skalierungsmatrix

(2.1.5) A= [dmg(vw"/x))]-vz .
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standardisiert.'!

Die Einfiihrung der Skalierungsmatrix A erméglicht es, die Mittelwerte
und die Varianzen der latenten Variablen im Rahmen eines multiplen
Gruppenvergleichs bzw. einer Panelstudie ilber mehrere Gruppen bzw.
Zeitpunkte hinweg zu modellieren und miteinander 2zu vergleichen (vgl.
Muthdn (1988, S. 7.5-8.6)). Die Schitzung der Modellparameter 1; ., v,
o, B, A, T, ¥, O, erfolgt im allgemeinen Modell mittels eines sequentiellen
dreistufigen GLS-Schitzverfahren bei begrenzter Information. An dieser
Stelle soll auf die parametrische Modellstruktur und das dreistufige

Schiitzverfahren nur kurz eingegangen werden.'?

Die allgemeine Struktur des Modells lautet (vgl. Muthdn (1984, S. 117f.):
(2.1.6a) Mittelwert- und Schwellenwertstruktur der reduzierten Form
o, = A% {KI-T - K, I:v + A(1-8)71 cz]}
(2.1.6b) Regressionsstruktur der reduzierten Form

6, = voc{AA (I-B)_'l‘}

11 Bel ordinalen Indikatoren sind anstelle der Varianzen nur die
Korreiationen der y * und statt 7, A, €, sind nur die Produkte AT, & A,
A©, A Identifizierbar. Daeshalb wird y* als standardnormalerteilt mit
Erwartungewert O und Varianz { angenommen (vgl. Kisters (1987, S.
18-19), Muthén/Christoffersson (1981, S. 409-410), Maddala (1983, S,
47-48, 139)).

12 Elne ausflhrliche Darstellung des sequentisilan Schiitzverfahrens und die
explizite Ableitung der asymptotischen Varianz-Kovarianz-Matrix als
Gewichtungsmatrix des zu minimisrenden gewichteten GLS-Schiitzers gibt

Kisters (1987, Kap. 4).

Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM
via free access



15

(2.1.6¢c) Kovarianz- bzw. Korrelationsstruktur der reduzierten Form
o5 = K vec{A[AU-B)'¥(1-B)"A" + ©_|a},

mit A als Diagonalmatrix der Skalierungsfaktoren, A%, K., K als
Duplikations- und Selektionsmatrizen von Schrankenparametern.

Die erste und zweite Stufe des sequentiellen Schitzverfahrens liefern

13 und bivariater marginaler

iiber die Maximierung univariater
Likelihoodfunktionen von jeder Komponente y, des Variablenvektors y nach
den Parametern der reduzierten Form t, u, I, £ (vgl. (2.1.4a) und (2.1.4b})
gegeben den Komponenten x; der beobachtbaren exogenen Variablen x(qx1)
konsistente Schitzer s,, s,, s, der ¢,- bzw. p (p-1)/2 Elemente der
Schwellen- und Mittelwerte und der Kovarianzen bzw. Korrelationen der
ordinalen und/oder stetigen Indikatorvariablen in Gys Ouxs bei nicht
vorhandenen und zus#tzlich der pxq Regressionskoeffizienten in o, bei

vorhandenen exogenen Variablen.

In der dritten Stufe werden die Strukturparameter des Modelis © = vec
{ri, v,a,B, I, A, ¥, 9;} indirekt durch Minimierung der GLS~Funktion

(2..7) F=(s-a)W ' s-0o)

aus den Schitzern s’ = (s,'. s, sa') der beiden ersten Stufen bestimmt.
Dabei ist die QGewichtungsmatrix W ein konsistenter Schitzer der
asymptotischen Varianz-Kovarianz-Matrix des Schiitzers s'.

Fehlen konditionierende exogene Variable x (q=0), werden aus den
ersten beiden Stufen bei stetigen und/oder dichotomen bzw. ordinalen
Variablen y(px1) tetrachorische, polychorische und polyseriale
Korrelationskoeffizienten berechnet (vgl. Olsson (1979), Olsson/Drasgow/
Dorans (1982), Poon/Lee (1987)).

13 Sind alle Indikatoren stetig, werden die Paramaeter iiber kleinste
Quadrateachilitzer bestimmt. Bei ordinalen MeBrelationen wird der
ML-Schiitzer des ordinalen Probitmodelle (vgl. McKelvey/Zaveina (1975,
S. 107-108), Maddala (1983, S. 49-50)) verwendet.
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Im allgemeinen Fall von g=1,...,G Grundgesamtheiten mit stetig
normalverteilten Indikatorvariablen y(px1) ergibt sich als die nach den
Modellparametern zu minimierende Ffunktion

-1 - _s-1x |2
(2.1.8) Fo_ = 2 (ing-nur[i-sgts, ]
-1, _ P //
+ Ngtr[sg yg - ug)(yg - gl ])/ N,
mit N als Stichprobenumfang in der Gruppe g, N als

Gesamistichprobenumfang, Sg bzw. Zg und ig (=5,9) bzw. ug (=0,9) als
Varianz-Kovarianzmatrizen bzw. Mittelwerte der Indikatorvariablen y,9 in
der Stichprobe bzw. Grundgesamtheit. Dabei vereinfacht sich die
Mittelwertstruktur der reduzierten Form fiir q=0 zu

(2.1.9) 6,8 = - 48 [v9 + AS(1-B)"a9],

die neben der Varianz-Kovarianz- bzw. Korrelationsstruktur o459 zur
Parameterschéitzung herangezogen wird. Neben der GLS-Schitzung der
Modellparameter k&nnen auch ML-Schidtzungen bei Giiltigkeit der
Normalverteilungsannahme oder asymptotisch verteilungsfreie
Modellschdtzungen bei stetigen nicht normalverteilten und/oder ordinalen
Indikatoren durchgeflihrt werden (vgl. Muthdn (1983), S. §1-52).

Im folgenden wird im Rahmen des LISREL-Modells, das sich als
Spezialfall aus der aligemeinen Modellstruktur (2.1.6a) — (2.1.6c) ableiten
1&8t, ndher auf das ML- und GLS-Schitzverfahren bei Giftigkeit der

Normalverteilung eingegangen.

2.1.1 Das LISREL-Modell als Spezialfall

Das auf Jéreskog (1970, 1973a, 1977), Wiley (1973) und Keesling (1972)
zurlickgehende LISREL-Modell ergibt sich formal aus der aligemeinen
Modelistruktur (2.1.6a) — (2.1.6c) durch die Annahme von stetigen
Indikatoren und normalverteilten latenten Responsevariablen y,". Das
bedeutet, daB die latenten Responsevariablen wegen der Identitit y, = yi‘
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direkt beobachtbar sind. Im Unterschied zum LISCOMP-Ansatz werden zwei
faktorenanalytische “dussere” MeBmodelle flir die endogenen und

“exogenen” beobachtbaren Variablen spezifiziert.'®

Das Strukturgleichungsmodeil ist gegeben durch

(2.1.1.1) n* = o* + B** + T¥E* 4 Ot

mit % = (Nys Ngyees Nypyw) als Vektor der m* latenten endogenen Faktoren,
E* = (E,. Egveens E,»)" als Vektor der n* latenten exogenen Faktoren,

C* = (04Cgues (yw)' als Vektor der Residuen (Fehier in den Gleichungen),

B*(m*x m*) als Matrix der Regressionskoeffizienten zwischen den latenten
endogenen Faktoren mit 1-B* regulir,

I*(m*x n*) als Koeffizientenmatrix der Regression der n* auf £*, a* = (g,

Qpyeny & «) als Vektor der Mittelwerte der latenten endogenen Faktoren.

m
Die stochastischen Annahmen sind:

(2.1.1.2) E(C")= 0, E(C*C™) = ¥* (m™x m™) ist nicht singulir,

E(E*) = 0, E(E*E™") = ®*(n* x n™) ist nicht singulir,

E(C*E*) = 0.

Da n* und £* nicht direkt beobachtbar und nur mittels der (p*x 1) und (q*x 1)
Vektoren y* und x* abbildbar sind, folgt als MeBmodell der exogenen und
endogenen Variablen

(21.1.32)  y* = vt e ATt el

(2.1.1.30)  x™ = v * + A g%+ 5",

AY(p*x m*) bzw. A‘*(q'x n*) stellen die Faktorladungsmatrizen dar,
vy‘(p‘ x 1) bzw. v"(q' x 1) sind die Mittelwerte der beobachtbaren
Variablen und ¢*(p*x 1) bzw. 5*(q"x 1) die zugehdrigen Vektoren der

14 "Exogen bezieht sich dabel auf den Status der zugehdrigen latenten
Variablen E®. Die Elemente des Vektors x™ sind natUrlich abhiingige

Variable.
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MeBfehler. Die stochastischen Annahmen beziiglich den MeBfehlern sind:

(2.1.1.4) E(s*) = 0, E(e®e™) = OE.(p'x p*) ist Diagonalmatrix,

E(5%) = 0, E(6™8™) = Os-(q'x q*) ist Diagonalmatrix,

m
m
-
*
=
)

=0,E(e*y*) = 0,
E(e"E™) = 0, E(e*C*) = 0,
E(3%*) = 0, E(3™C™) = 0.
SchlieBlich werden n*, £*, €*, 5* und (* als normalverteilt angenommen.

MeB- und Strukturgleichungsmodell lassen sich wie folgt in den
LISCOMP-Ansatz integrieren:

e (1) =(o - (570 (R ().
ave (1) () (5 )5 (9o (&),

Filr die Varianz-Kovarianz-Matrizen ‘Y'. @'. ©.,¢ und ©Og+ der
LISREL-Modelle folgt:

: 3 * »*
(2447 w=v[(&] = (¥ © nd© =v [E)-[@ O
» ”) E -
13 o o H 0 O

Die Gleichungen (2.1.1.5) — (2.1.1.7) verdeutiichen, daB im LISREL-Madeil
keine konditionierende exogene Variable im Sinne van x (qx 1) enthalten sind und
wegen der fehlenden Mittelwertstruktur (vgl. o,, o, in Gleichung (2.1.6a)
— (2.1.6b)) nicht modelliert werden kdnnen (vgi. Muthdn (1983, S. 53f.),
Kiisters (1987, S. 31f.). Aus (2.1.1.1), (2.1.1.3a), (2.1.1.3b) und den
Unkorreliertheitsannahmen der Fehlervariablen und latenten Faktoren |48t
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sich fiir die beobachtbaren Variablen y‘. x* die Varianz-Kovarianz-Matrix
Eg' [(p*+ q*)x(p*+ q*)] der Grundgesamtheit ableiten als'S

...
(2118 E.* —J’-——
8. .J

[ A S(-BYTUTT ™ + ¥*)(1-B*) "'A + @« | A *(1-8%)-'T*0*A "

A (1-B%) A" ‘ AFOA 0.

g=1,

mit Erwartungswerten E(y*) = \)y"b + Ay*(l—B*)“a' + /\,"'(I—B"')_1 *E(g"),
E(x*) = v * + A E(EY), E(n") = (1-B")" ™ + (1-B*)"'T*E(E*) und E(E™)
= 0 (vgl. Jéreskog (1981, S. 84f.)).

15 Die Kovarianzmatrix %" ergibt sich aus:
- -, - LR - - - - -\
zy-’- =Elyy )= E[(v’ + A’ n + e )(v’ + A’ n" o+ € )]

= E[(v,” + A,70-8%" (@® + T7E" + %)+ e")(v," + A T8N

(u. "‘F.E- "C.) . :-)‘] -

-

= Ay'(l—B')" (rea°r* + ¥v") -’ AT+ O

Toege = EG™x™) = E[(v," + A TE" + 5%)(v, " + A" + %))

_ . ., e,
—A.OA. +98-.

. e e

x*y E(x-y.') = E[ ("-‘ - AX.E- - 5’)(\),‘ + A,'(I—B')"(I"E' + co

+a®+ ")) = A "0 T 0-8%) A
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Die theoretische Varianz-Kovarianz-Matrix des Modells Zg' ist eine
Funktion des Vektors © der t "freien" unbekannten Parameter der Matrizen
a*, v, ", u", B*, I'*, Ay', A", o, ¥*, ©_e und Os*. "Frei” bezieht sich
dabei auf die Elemente der jeweiligen Matrizen, die keinen Restriktionen

derart unterliegen, daf

— einzelne Parameter fix sind, also einen bestimmten festen Wert (meist O
aoder 1) besitzen und

— einzelne unbekannte Parameter einem oder mehreren unbekannten
Parametern gleichgesetzt werden.

2.1.2 Modellschitzung

Dieser Abschnitt befaBt sich mit der Darstellung des Maximum-Likelihood
Verfahrens bei vollstindiger Information (ML, vgl. Jéreskog (1963, 1967))
und des verallgemeinerten Kleinste-Quadrate Verfahrens (GLS, vgl.
Jéreskog/Goldberger (1972), Browne (1977, 1982)) zur konsistenten und
effizienten Schitzung der Modellparameter und des Vergleichs der
asymptotischen Eigenschaften beider Schidtzverfahren im Rahmen linearer
Kovarianzstrukturmodelie'® (vgl. Anderson/Amemiya (1988), Anderson
(1989), Shapiro (1984), Browne (1987)). Dabei zeigt sich, daB beide
Schitzverfahren bei der Annahme der Normalverteilung und der Giltigkeit
bestimmter Regularititsbedingungen asymptotisch idquivalente Eigenschaften
besitzen.

Die wesentliche Voraussetzung fiir die Schitzung des Modells ist die
Identifikation der "freien” Parameter des Modells. Das Modell gilt als
identifizierbar, wenn sich eindeutige L&sungen fiir die zu schitzenden,
unbekannten Parameter in v,". v ', /\". A,', B", l"’. (b', ‘i’*, 9:' und Os=,

18 Haiao (1989, S. 159-185) zeigt wie im Rahmen nichtlinearer
Fehler-in-den-Variablen Modellen konsistente und asymptotisch
normalverteilte nichtlineare Minimum Distance Schiitzer zur Schiitzung

der Parameter herangezogen werden kéinnen.
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ausgedriickt in den Varianzen und Kovarianzen der beobachtbaren Variablen,
bestimmen lassen. Im folgenden wird ein identifiziertes Modell unterstellt.'”
Die Ableitung der jeweiligen Schitzer erfolgt im Rahmen einer aligemeinen
Schitzstruktur, in der 2zuerst keine speziellen Verteilungsannahmen
beziiglich den beobachtbaren Variablen getroffen werden.

2.1.2.1 Die allgemeine Schitzstruktur

Ausgangspunkt der Betrachtung ist die symmetrische Varianz-Kovarianz
Matrix Y* des theoretischen Modells, deren Elemente c‘=c*(@), mit
s*(@)=vech(X*(©))'® (vgl. Henderson/Searte (1979, S. 66), Nel (1980, S.
149)), stetige Funktionen des unbekannten wahren (tx1) Parametervektors
©, € H sind, wobei H ein konvexer und kompakter Parameterraum des
offenen euklidischen Parameterraums R® ist.

Ist ZS die Varianz-Kovarianz-Matrix der Grundgesamtheit und

(21210 s=1
N

nMMa

: (z,-2)(z,-2)

ein unverzerrter Schiitzer von Z; basierend auf einer Zufallsstichprobe

vom Umfang N(n=N-1) der beobachtbaren Variablen z'=(y",x").mit?=ﬁ E}'und
t=

17 Das Identifikationsproblem wird eingehend Im 4. Kapitel behandelt. An
dieser Stelle sei lediglich angemarkt, daB aligemeinglltige
Identifikationeragein, wie Rang- und AusschiuBkriterien Im Rahmen
hark8mmilicher simuitaner Gleichungssysteme, fiir aligemeine latente
Kovarianzstrukturmodslle (vgl. (2.1.1) — (2.1.3d)) nicht formuliert werden
kdnnen. Ausnahmen bilden faktorenanalytische Modelle und
Fehler-in-den-Variablen Modelle (vgl. Geracl (1982, 1983), Heiao (1983),
Bakker/Pollock (1988) und Bekker (1989)).

18 Der Opsarator vech bewirkt, daB die z% (2"~ 1/2, z'=p’+q'. verschiedensn
Elemente der symmetrischen Varianz-Kovarianz-Matrix S%(©) in einem
Spaltenvektor ¢"(©) zusammengefaBt werden. Entsprechendes gilt fur

s=vech(S8) und as=(28(8°)).
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endlichen 4. zentralen Momenten, dann erhlilt man konsistente Schitzer é

von ©,, wenn eine bestimmte Diskrepanzfunktion'®

(2.1.2.1.2) F(S,2*(® = min F(S,2*(®))
®eH

eindeutig minimiert wird, so daB Z; = Z‘(@o) fiir @,€ H gilt.

Dabei ist F(S.}:‘(é)) eine Skalarfunktion der beiden [(p*+q*)x(p*+q*)]
Varianz-Kovarianz-Matrizen S und 2' mit den Eigenschaften

0 F(8,5%20
it} F(S.i")=0 genau dann, wenn i'=S

iii) F(S,f') ist eine 2-fach stetig differenzierbare Funktion der beiden
Argumente S und 2'.

Im folgenden werden der ML- und GLS-Schiitzer bei multivariat
normalverteilten beobachtbaren Variablen aus der aligemeinen Klasse der
quadratischen Diskrepanzfunktionen

(2.1.2.1.3)  F(8,2*(8)/u) = -;—[(:-3')U"(s—3')‘]

abgeleitet, wobei u eine symmetrische positiv definite
[(z'(z'ﬂ)/2)x(z'(z"+1)/2)] Gewichtungsmatrix ist. Zundichst wird keine
Verteilungsannahme bezliglich den beobachtbaren Variablen z eingefilhrt. Es
wird lediglich angenommen, daB die z'=(y",x"‘) unabhdngig und identisch
verteilt sind und endliche 4. zentrale Momente existieren.

"Beste” Schiitzer des Parametervektors O, im Sinne kieinster
asymptotischer Varianzen ergeben sich, wenn die Gewichtungsmatrix U in
Wahrscheinlichkeit fir n— « gegen die [(2*(z*+1)/2)x(2*(z*+1)/2)]
Varianz-Kovarianz Matrix Y, mit

19 Browne (1982, S. 81) bezeichnat Diskrepanzfunktionen als Funktionen,
die die Differenz zwischen den beiden bekannten Varianz-Kovarianz
Matrizen, S und 2.(6). der Stichprobe und eines reproduzierten

theoratiaschen Modells minimieren.
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(2.1.2.1.4) Yoij.kl = Lcov(sii’,skl'k lri‘_rr;mcov(sij‘,skl’)

- - » ™ ™ .. _ »
= %k %ot %o Oojc T Xoijkt ¢ bkl = 127,

der Grenzverteilung des Zufallsvektors s'=n1/2(s-o°") der Elemente der
t20 die Kumulanten 4.
-,

)

Stichprobenkovarianzmatrix S koenvergier , wobei x

oij, kil
Ordnung der multivariaten Verteilung der beobachtbaren Variablen z'=(y* ,x

darstellen und durch

_ * _ - »*_ . e - *
(2..2.1.5) 501 = ik~ Soij %okt T~ %ok %oji T %oil Tojk

gegeben sind.

Insbesondere folgt bei Normalverteilung der beobachtbaren Variablen z,
daB die Xoij kel
Varianz-Kovarianz-Matrix Yg‘ aus (2.1.2.1.4) als

gleich O sind und sich die Elemente der asymptotischen

+a* orgoben.21

N *
(2.1.2.1.6) Y oil co)'k

— »* * - - »*
oijukl = I""”’N(’ij W8 ) T Ogy 9,

it

Der Vergleich von (2.1.2.1.4) mit (2.1.2.1.6) verdeutlicht, in welchem
AusmaB sich die asymptotischen Varianz-Kovarianz-Matrizen Y, und Yg‘ der
asymptotischen Verteilung von s*, basierend auf einer beliebigen stetigen
Verteilung bzw. der Normalverteilung der beobachtbaren Variablen z, in
Abhiéngigkeit von den Kumulanten 4. Ordnung unterscheiden.

20 Aus dem multivariaten zentralen Grenzwertsatz (vgl. Cramdr (1946, Kap.
21.11 und 24.7) folgt, daB die Elements von S hei existierenden 4.
zentralen Momenten der besobachtbaren Variablen asymptotisch
normalvertellt sind mit Mittelwertavektor Null und Varianz-Kovarianz
Matrix Y° mit Y"”‘k| aus (2.1.2.1.4) (vgi. Anderson (1984, S. 81-82),
Muirhead (1982, Theorem 1.2.17, §. 18)).

21 Browne (1982, S, 82-83) spricht in diemsem Zusammenhang davon, daB
die multivariate Vertellung der z “keine Kurtosis" besitzt, da dle
marginalen Koeffizianten sowle der multivariate Koeffizient der
UberschuBkurtosis (vegl. Mardia (1970, 1974)) den Werten der

multivariaten Normalverteilung entsprechen.
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2.1.2.2 GLS- und ML-Schitzung bei Normalverteilung

Im allgemeinen ist die asymptotische Varianz-Kovarianz Matrix Y, bzw. Y:)‘
der asymptotischen Verteilung von s* nicht bekannt, da beide Matrizen von
der Kovarianz-Matrix Zo' der Grundgesamtheit abhédngen.

Die Matrizen Y, bzw. Yg miissen deshalb durch einen konsistenten
A
Schitzer V=V, d.h.

(2.1.2.2.0 plim V = Yg bzw. YN

n->

approximiert ‘werden.

Gilt (2.1.2.1.6) und wird Normalverteilung der beobachtbaren Variablen z
unterstellt, ist

(21.2.2.2) Vv =207 'Y (W ® W)Y, 22

ein konsistenter Schitzer der asymptotischen Varianz-Kovarianz-Matrix Y'g
der Grenzverteilung von s*, mit positiv definiter Matrix W als unverzerrtem
Schiitzer von Zo‘ der Grundgesamtheit.

22 Der Operator @ steht flir das Kronecker-Produkt.

Ole Matrix ‘!’z.(z-x z"?) flir aine (z"x 2") symmetrische Matrix W stellt
die Moore-Penrose (nverse esiner Ubargangamatrix O, - (z®*x 2®) dar, die
eine lineare Transformation von vec (W) zu vech(W) ermiglicht. Dabaei
gilt: vec (W) = @ «vech(W) und veach(W) = ¥ evec(W) =
(©,0.®,0) '@ ,0'®,avach(W) (vgl. Browne (1977, S. 207-208), Nel (1980,
S. 180-162), Magnus/Neudecker (1988, §. 32-33)). Desweiteran |48t
sich zeigen, daB ¥_o(W @W)¥' s = O_(W'BW N, folgt, mit O W' =
vach W',

Browna/Shapiro (1988, S. 195) formulieren V in der Form V, = L
cnvN(-.) = 2M!¢(Z°‘.Z°.)Mz. = 2M1Q(2°'.z°-)~ Dis symmetrische
idempotente (z** xz*%) Projektionsmatrix M,e entspricht dabei dem

Produkt der beiden Matrizen qu und ‘ch.
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Aus der allgemeinen Klasse der Diskrepanzfunktionen (2.1.2.1.3) I4Bt
sich nach Anwendung der quadratischen Rege! fiir Matrizenprodukte?® die
einfachere GLS-Schétzfunktion

(21.2.2.3) F, (5,5*(0)/0) = F(s,2*(0)/V) = - v (-2 (@)v' ]?

ableiten (vgl. Browne (1977, S. 210)), deren Minimierung nach dem
Parametervektor © flir U=V=V=3"(@) zu besten GLS-Schitzern O von 9
fihrt, die das Gleichungssystem

OF,(8.Z%@ IT* (O
(2.1.2.2.4) as ©) . -2tr(z*-Y(@) (s-z‘(e))z*’“‘(e)—(—) =0
20, 00,
fur alle G)i(i:1,...,t) erflllen.
Haufig  wird an Stelle der  GLS-Schitzfunktion Fos die
DiskrepanzfunktionZ4
» - 1 *-1 -1
(2.1.2.2.5) F,, (5,2%0)) = - 5 n[trST*7Y(@) + log| ST*~ (0)]]

- (P“’q‘)

zur Schiitzung der Modellparameter herangezogen. Die Minimierung von F__
liefert bei Erflillung der Beziehung {2.1.2.2.2) Wishart-Maximum-Likelihood

Schitzer 6, des wahren Parametervektors @,. F ist der Logarithmus

MWL

23 Es gilt: (vecA)'(BAC)(vecD) = tr(ABC'D’'), wenn das Matrixprodukt
ABC'D' existiert und quadratiach ist (vgl. Magnus/Neudecker (1988,
Theorem 3, 8. 31)).

24 Swaln (1975, S§. 325) gibt mehrers Beieplele flir alternative
Dllkr.lplnzfunktlcnin. die bei QUltigkeit der Neoermalvertailung ebenfails

korrekt spazifiziert sind und die Bedingung (2.1.2.2.2) arfullen.
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der konzentrierten Wishart-Likelihoodfunktion (vgl. Jéreskog (1963, S. 34),
Lawley/Maxwell (1971, S$.26)),25

(2.1.2.2.6) L“WL[Z'(G).S] - c_|Z§(e)’-1/2ne—’/2ntr(sz'.'(e)),
r -
mit C = lns‘l/i’(n-r-ﬂ[21/2nrn1/4rfr-1) n I‘(1/2kn+1—i))] 1'
i=1
wobei davon ausgegangen wird, daB bei multivariat normalverteilten
beobachtbaren Variablen z'= (y*',x*), mit Erwartungswert u(=0) und
Varianz-Kovarianz-Matrix Zo*, ein Vielfaches der Stichprobenkovarianz-

matrix, a'S, (vgl. (2.1.2.1.1)), anndhernd wishart-verteilt ist mit
Dichtefunktion

e~ V/2ntr(SZ™ ) g1/ 2(n-r-1)

(2.1.2.2.7) W(Z*n) = - .
‘Z-l(*l/zn 21/20r 1/ 4r(r-1) _H1I'(1/2(n+1-i))

r=p*+q* ist dabei die Anzahl der beobachtbaren Variablen z'=(y*’, *)und T
die allgemeine Qammafunktion (vgl. Anderson (1958, S. 154f.})., Die
Maximum-Likelihood-Schiitzer O, der Modellparameter aus B*, I'*, ¥*,

Ay'. A". GS', 98*. ®* erfiillen das Gleichungssystem

oF,.. (8.2 (@) »
(2.1.2.2.8) LL(——) = tr)j""'(e)—‘5Lﬂ - trZ*'(@)S T ()
) 20,
()
30,
ox*(e
- -wzte[s-rre ]z e) 228 < o,
i
i = 1,0t
25 Der Unterschied zum Logarithmus der Wishart-Likeilhooedfunktion
loaglL ,  besteht darin, daB die ven © unabhiingigen Terme weggelassen

werden (vgl. Jireakog (1967, S. 443), Graybill (1969, Theorem 8.2.1)).
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der ersten Ableitungen der zu minimierenden Likelihoodfunktion F . Im

L

einzelnen ergeben sich die 1. Ableitungen?® als

(2.1.2.2.9)

(2.1.2.2.10)

(2.1.2.2.11)

(2.1.2.2.12)

(2.1.2.2.13)

oF

MWL

*
c)Ay

MWL

-*
A,

MWL

oB*

oF

MWL

or*

oF

MWL

Io*

oy~ e *y -1 LIS BT *y.-1
= 2(a,*0,, (1-81) 7T T (-8%) T - (1-8%) 7 ¥t (1-8*)
+ 0; A T*(-8%)7"),
= —tr® o ¥ * g ¥
= 2(0, A, (1-8%) 7T + O, A *0%),
_ _oa(i_p®)~1a * * Lo S T TR IWE
= -20-8")7"A [ A0, (0-8") T T (1-8%)

. (l—B‘)q‘l"(l-B')'_') . A"O),y@*(l-ﬂ')"'l’"],

_ wyo=1, & Ra ko ok -in# . *an
= 20-8%) 7' [0, A, *0*(1-8*) 7' a7 A f0t ],

LIV P N N - LT o _p¥yirEe a Een .
(1-B*) 7' T A0, A *0-B*)7'T*+ (1-8*) 7 T A 0 A,

+

*. * LI Rt
A0 A (-8 T,

28 Die formale Darstallung der 1. Ableitungen Ist im Anhang A 2 zu diesem

Kapitel enthalten. Alle Elemente veon B*, r*, ¥v*, A, . A

» - - - -
1'95'98

werden als freie Parameter betrachtet (vgl. J8reskog (1973, §. 107¢f.)).

An dieser Stelle sei auf die falsche Wiedergabe der 1. Ableitungen

oF . /o®

MWL

gemacht.

und

aF“WL/:)GS in Jdreskog (1973, S. 90) aufmerksam

Die korrekten Ableitungen geben (2.1.2.2.15) und (2.1.2.2.18)

wieder {(vgl. auch J8reskog (1979, S. 110) sowie Hayduk (1867, S. 156)).
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-

IF
MWL _p*y? * _p*y -t
(2.1.2.2.14) —3‘{" (1-B*) A, ny(l B%) Ay

oF
(20.2.295) —% = o
20

E

xx’

oF
(2.1.2.2.16) —*% =
00}

wobei () die in ny. O‘y und _  (entsprechend zu T*, vgl. (2.1.1.8))
partitionierte, symmetrische Varianz-Kovarianz~Matrix des Modells ist.

Im Rahmen des LISREL-Computerprogrammes (vgl. Jéreskog/Sérbom
(1988)) werden die beiden Likelihoodfunktionen F__ und F_  (vgl. (2.1.2.2.3)
und (2.1.2.2.5)) iiber den gesamten euklidischen Parameterraum minimiert,
ohne daB Restriktionen wie etwa die Nichtnegativitiitsbeschrinkung der
Varianzen bestehen. Das fiihrt dazu, daB Parameterwerte auBerhalb bzw.
am Rande des zullissigen Parameterraumes sogenannte “Heywood Cases”
(vgl. Harman (1971, S. 117f.})) als Ergebnis des Optimierungsprozesses

auftreten kénnen.27

27 Van Driel (1978) nennt als migliche Ursachen flUr das Auftreten von
“Heywood Cases” (negative Varianzen, Varianzen gieich O, Korrelationen
gréBer 110 Stichprobenvariationen, Fehlaspezifikationen sowie die
empirische Unteridentifikation einzelner Modellparamater (siehe auch
Kanny (1979)).

Methoden und Verfahren zur Lésung des Nichtnegativititsproblems
geben Jbreskog (1987, S. 485f.), Rindskopf (1983, 1984a,b) sowie Lees
(1980) und Lee/Beantier (1980) flur aligemeine Kovarianzetrukturmodelie

an.
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2.1.2.3 Asymptotische Eigenschaften-Konsistenz und asymptotische
Normalitdt der GLS- und ML-Schitzer

Die Darstellung der asymptotischen Eigenschaften der GLS- und
ML-Schidtzer erfolgt in Anlehnung an die Arbeiten von Browne (1977, 1987),
Shapiro (1984), Browne/Shapiro (1988), Amemiya et al. (1987) sowie
Anderson (1989) und Lee/Bentler (1980). Allerdings sind die Beweise zur
Konsistenz und asymptotischen Normalitit auf den stochastischen
Regressorfall mit unabhidngigen und identisch verteilten beobachtbaren
Zufallsvariablen z' = (y". x*') beschrinkt.

2.1.2.3.1 Annahmen

Neben den unter (2.1.2.1) formulierten Eigenschaften2® (i-iii) fir die zu
minimierenden Diskrepanzfunktionen werden dem allgemeinen Modell (2.1.1 —
2.1.3d) folgende Regularititsbedingungen auferlegt (vgl. Shapiro (1983,
Theorem 4.2, S. 47, S. 63-65), Browne/Shapiro (1988, S. 206-207),
Browne (1977, S. 209)),

R1) die Varianz-Kovarianz-Matrix Y, der Grenzverteilung von s* (vgl.
(2.1.2.1.4) ist positiv definit.
Bei multivariat normalverteilten z ist R1) dquivalent zur Bedingung,
daB Zo' positiv definit sei.

R2) ©, ist ein innerer Punkt des Parameterraumes H C Rt.

R3) o*(@) = vechL®(®@) ist in der Umgebung von O, stetig
differenzierbar
30*(®
und die [z“(z"ﬂ)/z x t:l Jacobi-Matrix %l besitzt voilen

Spaltenrang an der Stelle ©=0,.

28 Shapiro (1983, S. 37-48) betrachtet ausfihrlich das Stetigkeits- und

Differenzierbarkeitsproblem der zu minimiarenden Funktionen.
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R4) es gilt die Nullhypothese T,* = £*(8,) fir ©, € H. Shapiro (1983,
§.62) und Browne (1984, S. 66) geben als alternative Bedingung
an, daB eine Folge von Kovarianzmatrizen der Grundgesamtheit
gegen eine Matrix, die das entsprechende Modell erfiillt,
konvergiert: ”Zo' - Z’(@o)” = 0(n"V'2) bzw. die
Grenzverteilung von s~ ist verzerrt mit 17201/ 2¢cHY, + o(n1/2),
wobei H die Hessematrix von F(S,Z‘(@)) ist.

RS) der Parameterraum H & R! ist kompakt.2?

~

R6) das Modell ist fir O, identifiziert, d.h., £*(@) = L*(8,), 0,
©cH impliziert, da8 G-)o:G).

Die Annahme R6) der Identifizierbarkeit des Parametervektors © bei
Giiltigkeit der Nullhypothese und den Eigenschaften i) — iii) flr die
Diskrepanzfunktionen F(S,i') entspricht der Annahme der bedingten
Identifizierbarkeit von © an der Stelle OOE H bei gegebenen Zo", wenn E-)o
F(Zo',Z'(QO)) eindeutig minimiert (vgl. Shapiro (1983, S. 38-39), Shapiro
(1984, S. 86-87)).

2.1.2.3.2 Konsistenz

Im folgenden wird die Konsistenz der unter (2.1.2.1) formulierten
aligemeinen Minimum-Diskrepanzfunktionen Uberpriift.

29 Ein Parameterraum H C Rt ist kompakt, wenn er geschlossen und
begrenzt ist. a) H < Rt ist geschlossen, wenn ar alle
Akkumulationspunkte enthilt, fiir die gilt: in der Umgebung ven x & RY ist
ein Punkt ungleich x aus H enthalten. b) H C Rt iet begrenzt, wenn fur
beliebige x < R der Parameterraum H volistindig in der Umgebung von x
lisgt (vgl. Magnus/Neudecker (1988, S. 65-89)). Da H meist den
geeamten euklidischen Raum R', der unbegrenzt ist, umfaBt, flUhrt
Anderson (1989, §. 97) an Stelle der Kompaktheit des Parameterraumes
H eine strenge |dentifikationsbedingung ein: flir alle €>0 existiert ®in 5§30,
so daB fur © < AR und lo®(®@) - o'(9°)|| <{$ die Bedingung j||© - e°||<:
gilt (vgl. auch Shapiro (1984, S. 87), Browne/Shapiro (1988, S.198)).
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Geiten die Annahmen R5), R6), F(S.Z'(G)))ist eine stetige Funktion von
S und © bzw. £*(©) und ist S aein konsistenter Schitzer der
Varianz-Kovarianz-Matrix Zo' der Grundgesamtheit, d.h.

(2.1.2.3.2.1) plims = T*(0,),

n—) o

dann folgt fir n > «, dafl é ein konsistenter Schitzer fiir 04, d.h.

(2.1.2.3.2.2) plim
n—>

= 90'

8 ®

ist.

Der Konsistenzbeweis3® (vgl. Shapiro (1984, S. 88) beruht im
wesentlichen auf der Stetigkeitsannahme der Skalarfunktion F(S, Z") und
der Kompaktheit des Parameterraumes H. Daraus folgt, daB bei bedingter
Ildentifizierbarkeit von © F(S,Z"(O)) in Wahrscheinlichkeit gegen F (Zo".
pad(:) )) konvergiert, wenn (2.1.2.3.2.1) gilt und ein eindeutiges Minimum ©
fur F S,Z'(O)) existiert. Die Existenz sines eindsutigen Minimums ist durch

die Kompaktheit von H gegeben.

30 vgl. auch Amemiya/Fuller /Pantula (1987, S. 56-57) und Anderson (1989,
S. 97), die beide von der strengen Identifikationsbedingung ausgehen.
Anderson nlUtzt dabel die Invarianzeigenschaft der Diskrepanzfunktionen
F“WL und FGI.S bezlglich Transformationen der Art S = CSC' und Z. =
¢ X" ¢ aus, mit C als nichtsingulirer Matrix. Qilt cE®c' =1 und CSC' =
D (D ist alne Diagonal- und | die Einheltamatrix), so lasaen sich F _  und

R ey 2
Fos in der Farm L, (1,0) = I (d;;-logd -1) und L (1,0) = & (dy =1

i=1 =1
daratellen, die ain eindeutiges Minimum an der Stelle d;; >1 besitzen und
atetig sind (vgl. hlerzu Anderson (1984, S. 274 und Beweis zu Lemma
3.2.2, S§. 684)).
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2.1.2.3.3 Asymptotische Normalitat

Es sei z° = (y*,x*) eine Folge von unabhingigen und identisch verteilten
Zufallsvariablen mit Mittelwert uz(=0)‘ Varianz-Kovarianz-Matrix L*(©) und
endlichen vierten Momenten. Gelten die Regularitdtsbedingungen R1 - R6)
zusammen mit der Eigenschaft iii) der 2-fach stetigen Differenzierbarkeit
der Diskrepanzfunktion, so folgt fir alle g) von O, die

(2.1.2.33.0F,, (5,£%(0)) = [log [SE*(®)] + tr(SE*(@))]

MWL(

und
(2.1.2.3.3.2)F(S,5%(@) = 1/2tr[ (s-Z*@)u"]? = (s-0*(@))U\(s-c*(®)),

s = vechS und ¢%*(©) = vocll Y*(©), minimieren, daB die asymptotische
Verteilung von &, = n/2(e - ©,) multivariat normalverteilt ist mit

Mittelwertsvektor gleich Null und Varianz-Kovarianz-Matrix

(2.1.2.3.3.38) Leov(8g,8 g = [F(00) (YR 'F(84) ] 'F(00)(YN) ' E(¥N)"

F(00)[F(80)(YN) ' F(og) ]

fur die Maximum-Likelihood-Schédtzer und

G

(2.1.2.3.3.3b) Leov(Bg.b )as = [F(0)T 'F(0,)] 'F(00)0 ST ' F(@g)

[Fleo)U " Flee) ]

flir die GLS-Schitzer, mit

c)vcchZ"(@o)
FlOg4) = —m—m————,
30’
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(Y7 = [2n7'y, (Z*(0)8Z* (0¥, |7' = 1/2n0,.(5%0,) @E*(6,))9,~
(vgl. (2.1.2.2.2)),
¥y = E{vech[lz w ) (z-u,) - *e )]}

plim U —> U, U= Yo bzw. YN, positiv definit (vgi. (2.1.2.1.4), (2.1.2.1.6)

N>

und (2.1.2.2.2)).

Beweis:31 Da (:5 ein konsistenter Schitzer von ©, € G und F in

WL MWL
(2 1.2.2.5) in der Umgebung von 8, 2-fach stetig dlffornzlerbar ist, erfiillt
@ fir n > o mit Wahrschemllchkolt 1 die Gleichungen erster Ordnung, die

sich nach Anwendung von Taylor's Theorem ergeben ais

s.5*8 dvechX*(0,) 32vechI*(0*) 4
(2.1.2.3.3.4a) oF(S.2%6,.,.) = o+ L (6uw."90)
00 00 0090’

:O.

wobei @* auf der Verbindungslinie von éum und O, liegt. Wegen der
Existenz von stetigen ersten und zweiten Ableitungen und der Tatsache, daB
@ = 9, ein eindeutiges Minimum von F(S.Z'(Oo)) ist, (vgl. Annahme R2))

gilt, daB

32vech£*(8%)  32vechL*(9,)
30900 1000

(2.1.2.3.3.52a) plim = H
Pn—)m °

positiv definit ist.

31 Die Besweise erfolgen in Anlehnung an Anderson (1989, S. 99-100) und
Amemiya/Fuller /Pantula (1987, S. 58-80), sowie Shapiro (1883, S. 63f.).
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Aus (2.1.2.3.3.4a) folgt somit

(2.1.2.3.3.6a)8,, -0 =

_ [ 9%vechr*(0") - dvechZ*(9,)
0000’ 0@

Unter Verwendung von (2.1.2.2.8) ergibt sich

L
(2.1.2.3.3.7a)‘)v—'°:€_>):£°—) = FO,)[¥.- (Z* 0@ =*0y)¥, ]
vech (S—Z'(@o))

= 2F(05)(YH) ' vech(s-T* (0,)).

Sind die partiellen Ableitungen flur ©; und G)‘ von © durch

d2vechI*(0) _ .. ax*(©) .. \62’(9)
(2.1.2.3.3.8a) 20,08, = - trX* (@) 20, (o) 50,
323x*(0) 3T (e)
*_y + LI oy oy
+ 1y (e)_—ae,aej 2trL*(0)S T (9)_6@% x*(e)
aT*e) .., vy 92ZO)
69] tr2*-1(@) sX*(@) 69.691 s i T 1,0t

bestimmbar gilt, wegen plim é = Bq (2.1.2.3.3.5a) und (2.1.2.3.3.8a),
o "W
daB

32vechL*(0") . Ny -1
(2.1.3.3.90) ———rr— = -2F'(04)(Yg) "F(B) + o, (1).
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Wird angenommen, daB S mit Rate n-1/2 gegen Z'(@o) konvergiert, dann
folgt unter Verwendung von (2.1.2.3.3.6a) und (2.1.2.2.8) aus

(2.1.2.3.3.10a) B,,-0, = [F(@)(YN) 'F(e )] Flo ) (v

vech(S—Z"(G)o)) + op(—}—:).

daB n'/z(é“w;@o) asymptotisch normalverteilt mit Erwartungswert O und

Varianz-Kovarianz~Matrix wie in (2.1.2.3.3.3a) ist. Entsprechend [&Bt sich
Pad

die asymptotische Normalitit von ©_ _  aus F_ _in (2.1.2.2.3) ableiten. Analog

zu (2.1.2.3.3.4a) - (2.1.2.3.3.5a) erhilt man

c)zvech(z*(@').u) - avech(z*(G)o).U)
30 90’ ELE)

(2.1.2.3.3.6b) O, -0, = - (

Wegen der Stetigkeitsannahme der 2. Ableitungen, der Konvergenz in
Wahrscheinlichkeit von (éms, vechS, U) gegen (@,, vech Z*(Oo), U) und des
eindeutigen Minimums von FGLS(Z'(GO), U) an der Stelle ©=0, (vgl. R5 und
R6), folgt

32 vech(Z*(0"),U P —
(21.2.3.3.9m Sovech(EONY) P, 2F(6,)07' F(6,)
2090’
und
3 vech(L*(8,).U) - 1
(2.1.2.3.3.10b) o = -2F'(8,)U ' vech(S-Z*(8y)) + °P(T)

Das Ergebnis in (2.1.2.3.3.10b) ergibt sich direkt aus der asymptotischen
Verteilung von [s-o'(eo)]. die nach dem multivariaten zentralen
Grenzwertsatz (vgl. FuBnote 20) den Erwartungswert O und

Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM
via free access



36

Varianz-Kovarianz-Matrix Y, wie in (2.1.2.1.4) besitzt.

In der Darstellung der asymptotischen Normalitit beider Schitzer
wurde bislang keine spezielle Verteilungsannahme beziglich den
beobachtbaren Variablen und den zugrundeliegenden latenten Faktoren
getroffen. Lediglich die wunabhdngige und identische Verteilung der
beobachtbaren Zufallsvariablen und die Existenz der vierten zentralen

Momente wurden vorausgesetzt.®2

2.1.2.3.4 Zusammenhang zwischen GLS- und ML-Schitzer bei
Normalverteilung

Bei Giiltigkeit der Normalverteilung der beobachtbaren Variablen
z~N(uz(=0). ):'(G))) besteht ein enger Zusammenhang zwischen dem GLS-
und ML-Schitzer (vgl. Browne (1877, S. 215-217); Browne (1982, S.
83-84); Joreskog/Goldberger (1972, S. 245); Dahm/Fuller (1986, S. 140)).
Unter schwachen Annahmen |48t sich zeigen, daB beide Schitzer die gleiche
asymptotische  Verteilung besitzen und der GLS-Schitzer eine
Approximation des ML-Schitzers bzw. gleich diesem ist, wenn als
Gewichtungsmatrix der ML-Schitzer der Varianz-Kovarianz-Matrix der
Stichprobenmomente herangezogen wird.

Der ML- und der GLS-Schiétzer sind durch die Werte von © gegeben,
die (2.1.2.3.3.1) und (2.1.2.3.3.2) minimieren. Die Gewichtungsmatrix U der
GLS-Schitzfunktion wird durch einen entsprechenden Schitzer (vgl.
(2.1.2.2.2))

(2.1.2.3.4.0 0 = 207'¥ (S @S) ¥,e

mit der dazugehiérigen Inversen

32 Browne (1987, §. 378f.) leitet die Robustheit der GLS-Schitzer unter
der restriktiven Annahme der Existenz von endlichen achten zentralen
Momenten und normalverteiliten Faktoren und St8rtermen im Rahmen der

Faktorenanalyse ab.
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(21.23.4.207" = 1/2n0_ (s @ s Ho..

substituiert,

Aus (2.1.2.3.3.2) und (2.1.2.3.4.2) erhilt man

(2.1.2.3.4.3)FN (£*(0),0) = 1/2n[vec(s-*(@)](s™" @ s [ vec(s-T*(@)) ]

12t (s-T*@)s™ ]2

Beide Diskrepanzfunktionen lassen sich umformen32 in

-

(Iog;\\i + i;‘ -1)
1

N

(21.2.3.4.4)F° (S,2%(0) =

MWL

und

(2.1.2.3.4.5F*_ (Z*(0),0)

GLs

172 £ (3132,
i=1

mit ii als Eigenwerte von L*(©) in der Metrik von S aus der charakteristischen
Gleichung

(2.1.2.3.4.6)[s71/25*(@)s71/2-2 1| = 0.

33 Da die Spur bzw. die Determinante siner aymmetriachen positiv definiten
Matrix A gleich der Summe bzw. dem Produkt der Eigenwerte von A ist

(vgl. Searle (1982, S. 276-279); Magnus/Neudecker (1988, S§.19)), ergibt

-
z . "z 1 -
sich fiur QWL. daB tr$YX"(®) = ¥ Y, = Y —=— und —Iog'SE- (é)[=
i=1 =1 A
1 ~ -~ -
"09% = _IOUT = logk,, mit v, ala Eigenwerte von £*'(e)s, bzw. fur FG:S'

)
daB aua (I—S—1 Z‘(@)), mit Eigenwerten 1-;:‘. fur (0—5_12‘(9))2 ant-

sprechend ( >\|-1)z foigt.
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» - . L : .
Betrachtet man F (S,Z (@)) als Funktion von (X ,...,A =) und fiihrt eine
~

MWL
Taylor- Reihenentwicklung um X.=1 durch, so folgt aus

/ z ;A :
(21.2.3.4.0F (8,2%@) = £ (1-(X,-1) + — 2 - 6.1
: =1 21 31
S A.—I)"" (x,-12 ,
+ - +
i 21 3l

daB

2

1/2 i1(§,-1)2 = F*

GLS

(2.1.2.3.4.8)F% (s,2*0))

MWL

ist, da die Eigenwerte ii stetige Funktionen der Elemente der
Stichprobenkovarianzmatrix S sind und S fir groBe Stichproben in
Wahrscheinlichkeit gegen L*(0), ©=0,, konvergiert.

Unter Verwendung der Bedingungen t. und 2. Ordnung fiir F, =~ und
FGLS34 zeigt Browne (1977, S. 216), daB der ML-Schiitzer GMWL der

34 FUr die Spur und den Logarithmus der Determinante einer symmetrischen

Matrix X als Funktion voen © geiten folgende Differentiationsragein:

ateax”! 4 -4 oX
S - ceexTlaxTt 2

-1 20

dlaglX| - X
— = trX !

Y-S EY:)
atex? X
= 2trX ——.
20 EYSY

(vgl. Nel (1980, S. 150f.); Magnus/Naudecker (1988, S. 1771.)).
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of*, (s.Z*@) aT*(O)
(21234 90— ———— = —¢r YO ————
30, 00,
EDRaY
= -trZ* (@S (e) ~—
30,
aT* ()
= -tr [Z"‘(e)(s—z*(e))z“'r_e) —_— ]
30,
i =1, ..z*.
erflllt, zur gleichen Lésung bei der GLS-Schidtzung fir
oF (8,Z*@. ) 0T (@)
(2.1.2.3.4.10) o o) = —2r{UT(s-Z*@))UTt —— = 0,
20, 30,
i=1, ..,z'.

fuhrt, wenn die Gewichtungsmatrix U™' = Z"(G)MWL)_1 und positiv definit ist.

Nur dann konvergiert die asymptotische Verteilung von "1/2(éuwféms) fir
n —>x gegen den Erwartungswert O und der Varianz-Kovarianz-Matrix

(2.1.2.3.4.10 H(@,) = [F(O,)YNF@,)] "

mit Y§ = 207'%_L(T*(0,) @T*(0,))¥ .. 25

Somit gilt fir é“WL und 8
= (y* 1™,

bei normalverteilten beobachtbaren Variablen z’

aus®

A L -
(2.1.2.3.4.12) n'/2 (6 - ®,) —> N(0,2H(8,)™").

35 (2.1.2.3.4.11) ergibt mich aus (2.1.2.3.3.3a) bzw. (2.1.2.3.3.3b) durch

A
Einsetzen von Z = plin; Z = 2n—“l’z- (Wa w) 'l"z. mit W als
n— m
konsistenten Schiitzer, W = ):.(QMWL). von Z’(G)o) und -?ml( von ZB =

Vg. Enteprechandes gilt fur U in (2.1.2.3.3.3b).
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Anhang A2: Matrizen - Ableitungen der Wishart - Maximum-
Likelihoodfunktion F

L

Die Ableitungen der Funktion

(A.2.1) 2F,, =tr SE*' (@) + log [SZ*7' (@)

wiL

nach den Elementen Ay‘. A‘*. 8*, I*, CD*, ¢, Og» und O_. des
Parametervektors © erfolgt durch Matrixdifferentiation unter Verwendung
von Matrizendifferentialen fir Spuren und Determinanten von Matrizen (vgl.

Schéneman (1985), Magnus/Neudecker (1988)).

Definiert man aus der Varianz-Kovarianz-Matrix Zg'. g=1, (vgl.
(2.1.1.8))

(A.2.2) A = (-84
(A.2.3) D = (1-8%)"'r*
(A.2.4)  C = (-8M7'r*e*rt0-8*)7" + (1-8%) ' ¥*(-8*)
= DO*D + AY*A
sowie
(A.2.5) Q= Gy Gyner LT (T L g)r!
Q.-’. Ql.l.
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so folgt fir die Matrizendifferentiale
(A.2.2a) dA = - (1I-B*;7'd(1-8*31(1-8*)"" = -Ad(I-B*)A

{A.2.3a)  dD = (1-B*)"'d[* + dAT* = - Ad(I-B*)AT* + AdI"

AdI* - Ad(1-B*)AT™

(A.2.42)  dF,, = dlog |Z*| + dtrST*""

=S - tr (Z“‘SZ'”dZ')

= tr(OdZ')

= tr(0ye edT o 0t O e edT 00+ O 0 edT o o
" OgeyedZ,eye).

Setzt man (A.2.2) — (A.2.4) in die entsprechenden Teilmatrizen Zy.y.,

Z'.y- und X ., » von 3* ein und bildet die Differentiale, so foigt

(A.2.6) dZ e e = d[A *(DO*D" + A¥*A)A " + 0. ]

[P " [P P * B *
2/\y D¢ Dd/\y + 21\, Do"dD Ay + A’ Ddo® DAy

*pwHan .. LT
+2 /\y AY Adl\y + 2/\’, AY"dA A’

b . .
+ AyAd‘}’ A Ay“ + dO -

2A,‘pw*o'dA"' + 2A,*00*[ (Adr* - Ad(1-8*)D) Ja *

- B ® *agHan *.
+ A’ Dd®"D Ay + 2Ay AY Ad/\y
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_ +* - -p* * . * * 4 - s
27 *A¥*(Ad(1-B*ID)'A " + A CAdYAA Y+ dO,.

(A.2.7) 4T vy = d(A 0" DA ")

LS »*. * o » LR * .
AR DAA M + A *0*[Adr* - Ad(I-B*D A *

+ATAOTDAY « dA TeTDA T

(A.2.8) 4%, a,~ = d(A *0*A " + ©5.)

L F ¢ LD E ] Ed *,
2A T®TdATT + A TAOTALT ¢ dO.
Somit erhdlt man aus (A.2.5)

(A.2.9) dF,,, = tr(0ye adT e o + 20,0 2dL 0 0 + 0,0, ed% o .
Die Ableitungen oF, /00, @ = (A,*, A%, B*, T*, ©* ¥* 0, 0,0) in
(2.1.2.2.9) — (2.1.2.2.16) ergeben sich dann direkt aus (A.2.9). Dabei ist
anzumerken, daB bei den Ableitungen keine Restriktionen bezliglich des
Parametervektors berlicksichtigt wurden (vgl. hierzu Lee/Bentler (1980);
Lee (1980)).
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3. Die Einbeziehung von qualitativen Indikatorvariablen

Wihrend in der Schitzstruktur der Modelle in den Kapiteln (2.1.2.1) —
(2.1.2.3) angenommen wurde, daB die stetigen latenten Variablen durch
stetige (normalverteiite) Indikatoren beobachtbar sind, werden im folgenden
Schitzverfahren behandelt, die es erméglichen, qualitative Indikatorvariablen
mit ordinalem MeBniveau im Rahmen latenter Kovarianzstrukturmodelle zu
beriicksichtigen.

Ausgangspunkt ist dabei die Vorstellung, daB kategorial meBbare
Variable lediglich Ausprdgungen von nur “grob” meBbaren stetigen latenten
Variablen sind. Im wesentlichen haben sich zwei Vorgehensweisen
durchgesetzt, die die Analyse diskreter Daten bei zugrundeliegenden
stetigen latenten Variablen erméglichen. Der erste Ansatz, aus der
psychologischen Testtheorie kommend, beruht auf der Formulierung
geeigneter Responsefunktionen (Logit- und Probitfunktionen), die bei a priori
gegebenen latenten Zustandsvariablen y (qx1) die Wahrscheintichkeit einer
positiven Antwort (dichotomer Fall) bzw. die Wahrscheinlichkeit eines
Ereignisses wiedergeben einer bestimmten Kategorie {polytomer Fall} der
becbachtbaren Variablen anzugehéren. Wesentliches Element ist dabei die
Wahi der bedingten Verteilungen von x(px1), so daB die
Posteriori-Verteilung von y/x von den beobachtbaren Variablen x in der
Form einer g-dimensionalen Vektorfunktion h(y/x) abhingt (vgl. Andersen
(1980, 1983); Bartholomew (1980, 1983)). Der Unterschied zu den
qualitativen Responsemodellen (vgl. Amemiya (1981); McFadden (1976)) liegt
dabei darin, daB unbeobachtbare hypothetische Konstruktvariable als
Regressoren zur vereinfachenden Darstellung der vorliegenden Datenstruktur
eingefihrt werden. Der 2zweite Ansatz folgt der faktorenanalytischen
Tradition und unterstelit, da8 die becbachtbaren dichotomen bzw. polytomen
Variablen Indikatoren von stetigen normalverteilten latenten Zufalisvariablen
sind, wenn diese bestimmte unbekannte Schwellenwaerte iiberschreiten,
wobei die Variation der latenten Variablen ihrerseits {Uber ein
Faktoranalyse-Modell erkidrt wird (vgl. Bock/Lieberman (1970); Muthén
(1978)). Die grundiegende Vorstellung ist die auf Pearson (1901, 1909)
sowie Pearson und Pearson (1922) <zurlickgehende Theorie der
polychorischen und polyserialen Korrelationskoeffizienten, die zur
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Beschreibung der Beziehung zwischen Paaren bzw. Triple von stetigen bi-
bzw. trivariat normalverteiiten Variablen herangezogen werden, die
ihrerseits die kategorial beobachtbaren Variablen nichtlinear erzeugen.
Bartholomew (1987, S. 104-106) zeigt, daB die beiden Ansitze nur fiir den
Fall dichotom beobachtbarer Indikatoren &dquivalent sind, also zur gleichen
gemeinsamen Wahrscheinlichkeitsverteilung der x fiihren. Bei polytomen
Variablen ist die Aquivalenz nicht mehr gegeben.®® Im folgenden wird auf
das zweite Verfahren ausflihrlicher eingegangen.

3.1 Die Maximum-Likelihood Schidtzung der polychorischen und
polyserialen Korrelationskoeffizienten

Die Daten einer bivariaten Normalverteilung werden oft in einer 2x2
Kontingenztabelle dargestellt, wenn jede der Variablen dichotom beobachtbar
ist. Ausgehend vom tetrachorischen Korrelationskoeffizienten (vgl. Pearson
(1901)) als Schitzer der Korrelation zwischen den zugrundeliegenden
normalverteilten  Variablen entwickelten Ritchie-Scott (1918) und
Pearson/Pearson (1922) Schitzverfahren, die die Berechnung des
Korrelationskoeffizienten fiir eine beliebige sxr Kontingenztabelle zweier
beobachtbarer Variablen erméglichen. Erste Maximum-Likelihood-Verfahren

38 Vgl. McFadden (1982), dessen Modall mit zugrundelisgenden
normalverteilten latenten Variablen flUr polytome Indikatoren unter
speziellan Vertsilungsannahmen beziglich den Residuen ale ein
dquivalentes Modei! mit geeignetar Responsefunktion formuliert werden
kann (vgl. hierzu Bartholomaw (1987, S. 137-139)).

Allerdings 2zeigen Takane/De Leeuw (1987, S. 398-400), daB sich
Responsemoadelle mit der Probitfunktion ale geesigneter Responsefunktion
fuir polytome Variable mit geordneten und ungeordneten Kategorien als

entaprachende Faktoranalyse-Modelle ableiten lassen.
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zur simultanen Schidtzung der polychorischen Korrelationskoeffizienten und
der Schwellenwerte wurden von Tallis (1962) und Olsson (1979b) flur s=r=3
bzw. beliebig vorgestelit.®? Die Erweiterung auf den Fall von drei polytomen
Indikatoren wurde von Lee (1985) vorgenommen. Ist dagegen eine der
beobachtbaren Variablen stetig und die andere polytom mit geardneten
Kategorien, so wird der “wahre” Korrelationskoeffizient durch den
polyserialen Korrelationskoeffizienten (vgl. Olsson et al. (1982); Lee/Poon
(1986); Poon/Lee (1987)) ausgedrlickt.

3.1.1 Der polychorische Korrelationskoeffizient

Die Verteilung von drei polytomen Variablen X*, Y* und Z*, denen eine
trivariate Standardnormalverteilung der zugehdrigen latenten Variablen U, V
und W zugrundegelegt wird, sei gegeben durch (vgl. Lee (1985, S. 54f.))

(3.0 X*= 1, wenn & o= U < a Y* =1, wenn B o< V < B
X’=2.wonna,SU<a2 Y*=2,wonnB‘SV<Bz
X* = s, wenn Xy g € U < o, Y* = r, wenn Br_1 <V <8,

* _
Z" =1, wenn vq < W < vy

* _
Z" = 2, wenn v, s W < vy,

Z* = t, wern y,_, < W < ¥,

37Vgl. Brown/Benedatti (1977) sowie Colline et al. (1988) fuUr kritische
Anmerkungen tn der Verwendung des tetrachoriaschen
Korrelationskoeffizienten. In beiden Arbelten wird darau aufmerksam
gemacht, daB bei niedrigen Zellhéiufigkeiten ({5) sowohl| die Verzerrung
des Korrelationskoeffiziantean als auch das verstirkte Auftreten von

"Heywood Cases™ zunimmt.
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wobei oz.'(i=1,....s). Bj(j=1,...,r), Y (k=1,...,t) die Schwellenwerte (bzw.
Kategoriengrenzen} bezeichnen und ao=B°=Y° = -» sowie a.=Br=Y, =+
gilt. lIst Hi)k die Wahrscheinlichkeit der Beobachtung der (i,j,k)-ten Zelle
der Kontingenztabelle anzugehdren, dann folgt fiir die Likelihoodfunktion der
Zufallsstichprobe

s r t
(3.1.1.2) t=Ccnn n o =0y
i=

bzw. nach Logarithmierung

Mn

£

=1

{3.1.1.3) logt = -

- Iu

Mk 109750

1

x

i =1

mit C als Konstante und ik als empirische Zellhdufigkeiten der s x r x t
Kontingenztabelle.

Bei Annahme einer trivariaten Standardnormalverteilung der latenten
Variablen U, V, W

x By
(3.1.1.4) @, (a8,y) = [ [ [ (2;)-3/2 jR1V/2

® ~m

{ (uv,wR™! (uv,w)’
= exp

= } dudvdw
2

mit Korrelationsmatrix

(3.1.1.5) R =

folgt fiir die Zellwahrscheinlichkeiten

Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM
via free access



47

(3.1.0.8) =P e U a8 sV < BL Y, W< Ty,

Dyl Bv) ~ Pale_g1Buvy) - SalaBi )
+ °3(ai_1lﬁj-1lYk) - QS(aI'B]'Yk—i) + d’,(ai_‘.B‘-.Yk_,)
+ QS(ai'Bj—1'Yk—1) - 03(‘1!—1'B]—|‘Yk—1)'

Die ML-Schitzer der zu schitzenden Parameter Puvt Puw? Pyw? Xqoe-a®g s
ByseesBpoq und y,,...,Y _, entsprechen den Lésungen des Systems der partiellen

Ableitungen3®
-1 r=1t-1
alogL 2 LT 31[”‘
olog- | _ Zijk 7 Tijk
(3.1.0.7) T AN o
Puv i=t j=1 k=1 Tijk uv
(3.1.1.8) M__."r_“-'ﬂjk__‘)ﬂ&_
9Puw =1 =1 k=t Tk 9Puw
(3.1.1.9) dlogt TS tf Dipe Oy
9Pyw =1 =1 k=1 Tk 9Pvw
-1 r-11¢t-1
dlagl K n am
ERRRT IR Y ue STue
o, m=1j=1 k=1 Tijk %m

38 vgi. Lee (1985, S. 57-58) fir die explizite formale Darstellung der
partislien Ableitungen.
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dlogl N om,
(3.1.1.11) o9 - - D e ik
aﬁn i=t n=1 k=t nl)k C)B"
-t r-1t-1
dlogl K n. om.
(3.1.1.12) o9t - - ik T ijke
()YD i=1 j=1 o =1 7t||ll aYo

Alternativ kdnnen die polychorischen Korrelationskoeffizienten und die
zugehidrigen Schwellenwerte mittels eines 2-stufigen ML-Verfahrens
geschitzt werden3? (vgi. Martinson/Hamdan (1971); Olsson (1979b)). In der
ersten Stufe werden die Schwellenwerte o, B., Yi {iber die kumulierten

i
Randhdufigkeiten als Inverse der Standardnormalverteilungsfunktion

berechnet. AnschlieBend werden in der 2. Stufe die
Korrelationskoeffizienten mittels ML-Schitzung aus der trivariaten
Normalverteilungsfunktion bei gegebenen Schwellenwerten &m, BP, ?q

bestimmt. Fiir die Schwellwerte gilt:

(3013 F =0 P, 0, 8, = @R ) und 7, = @7 (P ),
mit
Mijk
Pik = N
m r t » P t
Pm.. = Z Z Z Piukr Pop. = Z Z Z Pike
i=1 j=1 k=1 i=1 j=1 k=t
[ r q
P o= Z Z Z Pix
=1 j=1 k=1

39 Das zweistufige Schiitzverfahren ist wegen der Vermeidung multipler

Integrale rechentechnisch weniger aufwendig.
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Monte-Carlo-Studien zeigen eine hohe Ubereinstimmung in den
Ergebnissen des 2-stufigen und des vollstindig simultanen ML-Verfahrens
sowohl fiir 2 bzw. 3 polytome Variable, denen eine bi- bzw. trivariat
standardnormalverteilte latente Variable zugrundegelegt wurden (vgl. Olsson
(1979b, S. 452-458); Kukuk (1989, S. 6-11); Ronning/Kukuk (1988, S.
9-12); Poon/Lee (1987, S. 417-421)).

Kritik am Ansatz der polychorischen Korrelationskoeffizienten
konzentriert sich im wesentlichen auf die folgenden Punkte:

1) Es besteht keine GewiBheit dafir, daB die Matrix der polychorischen
Korrelationskoeffizienten positiv (semi-) definit ist.
Unter anderem wird es damit begriindet, daB8 im 2-stufigen
Schétzverfahren den Schwellenparametern keineriei Restriktionen derart
auferlegt werden, daB die Schwellenwerte, die zu einer bestimmten
latenten Variablen gehdren, fiir jede geschédtzte Korrelation, die diese
Variable enthidlt, gleich sind. Desweiteren wird in der Abweichung von
der Normalverteilung, besonders hinsichtlich der Schiefe der Verteilung,
ein HaupteinfiuBfaktor gesehen (vgl. Neriove (1988, S. 245-246).

2) Die polychorischen Korrelationskoeffizienten sind verzerrte Schitzer des
"wahren” Korrelationskoeffizienten.
Der Bias ist dann am grtBten, wenn die erwartete Zelthdufigkeit einer
oder mehrerer Zellen der Kontigenztabelle gleich 0 ist.*® Bei
Zellhdufigkeiten gréBer 5 wird er vernachliissigbar klein (vgl. Mooijaart
(1983, S. 428); Brown/Benedetti (1977, S. 352-353)).

3) Die Annahme einer zugrundeliegenden bi- bzw. trivariaten
Normalverteilung der latenten Variablen ist meist nicht erfillt,
Goodman (1984, S. 112, 137-138; 1985, S. 16-21) macht darauf
aufmerksam, daB im Rahmen von Assoziationsmodellen mit Reihen- und
Spalteneffekten (RC-Assoziationsmodell) ein direkter Zusammenhang

40 Durch aine gaeignete Null-Zellen-Korrektur, basierend auf den
arwarteten Zallhiufigkeiten (die beobachtete Zellhliufigkeit von O wird auf
die Zellhdufigkeit von 1/2 gesetzt, so daB bei entsprechender Anderung
der anderen Zellhliuigkeiten die Randhiiufigkeiten unveriindert bleiban),
kann der Bias betrichtilech vermindert werden (vgl. Brown/Benedetti

(1977, §.353); Colline at al. (1986, §. 389)).
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zwischen dem AssoziationsmaB ¢ und dem tetra- bzw. polychorischen
Korrelationskoeffizienten besteht mit dem wesentiichen Vorteil, daB
keine Verteilungsannahme getroffen werden muB.

Die in den Punkten 1)-3) angesprochene Kritik hat dazu gefiihrt, daB
alternative Ansitze*' entwickelt wurden, die eine maglichst gute
Approximation der polychorischen Korrelationskoeffizienten erlauben.
Gemeinsam ist den Ansitzen, daB sie auf den Odds-Ratios, dem
Kreuzprodukt in der 2x2 Kontingenztabelle beruhen. Ausgehend von
Goodman's allgemeinem RC-Assoziationsmodell {vgl. Goodman (1979a, 1984))
fur eine | xJ Kontingenztabelle

(3.1.1.14) G alﬁjexp(ﬁ uivj). i=1,...,0; j=1,...4d,

mit p;, «;, B; als empirische Zellhdufigkeiten bzw. Reihen- und
Spalteneffekte und u;, u; als |Intervallswerte der Reihen- wund
Spaltenkategorien einer | x J Kontingenztabelie zeigen Becker/Clogg (1988)
explizit, wie der tetrachorische Korrelationskoeffizient p, (I = J = 2) unter
Verwendung der skalierten Log-Odds-Ratio

(3.1.1.15)  Og = {log(®}/ A,
mit

(3.0.1.16) Oy = (B Prey )/ (PrjutPray,)s FUP i=1i =05 =11,

als Odds-Ratios der 2 x 2 Kontingenztabelle und

41 vgl. auch Chambers (1982), Bartholomew (1887, S. 118-121). Vgl. auch

Les/Lam (1988), die ML-Schiitzer der polychorischen
Korrelationskaeffizienten unter der allgemeinen Annahme ainer
zugrundaliegenden bivariaten elliptischen Verteilung der latenten

Variablen ableiten. Simulationen zeigen, da@ die abgeleiteten Schitzer fur
symmetrisch verteilte diskrete Beobachtungen sehr robust sind gegeniiber
einer Verletzung der Normalverteilungsannahme der stetigen latenten

Variablen.
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(3.4.197) A = (g - updlyv, ~vy)42
als MaB der Schiefe in den Randverteilungen, durch
(3.0.1.18)  log{(o,* + 1)/(1-0,*)} = 12,405, - 24,6043

approximiert werden kann. Die Odds-Ratios O;; erfilllen dabei die Bedingung
(3.1.1.19) log®y = #(k; - wiwr) (vj = vjuq) -

Dieser Ansatz bietet somit die Mdglichkeit, die Angemessenheit der tetra-
bzw. polychorischen Korrelationskoeffizienten beziiglich der
Normalverteilungsannahme zu iiberpriifen.

3.1.2 Der polyseriale Korrelationskoeffizient

Als Verallgemeinerung des biserialen Korrelationskoeffizienten (vgl. Pearsan
(1909); Tate (1955a, 1955b)) beschreibt der polyseriale
Korrelationskoeffizient die Korrelation zwischen einer stetigen
Zufallsvariablen X* und einer durch Y* nur kategorial beobachtbaren
stetigen latenten Variablen V, filir die eine bivariate Normalverteilung
angenommen wird (vgl. Cox (1974); Olsson et al. (1982)).

Im folgenden wird von einem stetigen Zufallsvektor X*(rx1) und einer
stetigen latenten Zufallsvariablen V ausgegangen, die gemiiB einer
multivariaten  Normalverteilung mit  Mittelwertsvektor  (p’,0)' und
Varianz-Kovarianz-Matrix

Q o
(3.1.2.1) Cov = (g' 1 )

42 Die intervaliswerte der Reihan- und Spaltenkategorien B \'j hiingen
dabei funktionai von den jeweiligen Randhiiufigkeiten ab, um aso die
Schiefs in den Randverteilungen zu berlcksichtigen. Fur yu,, vy ght: u, =
[(—1)illp(°‘(:/2)J/p'. brw. v = [(-1)‘.xp(-1g/2]/p_‘. Lj=1,2, < baw.
Te stellen die Schwellenwerte der zugrundellegenden normalverteilten
Variablen dar, die aus den jeweiligen Randverteilungen p,;, L
approximativ bestimmt werden k&nnen (vgl. Becker/Clogg (1988, S.
410-412)). Vgl. auch Mooijaart (1983, S. 429).
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verteilt sind (vgl. Lee/Poon (1986)). i ist der Mittelwertsvektor von X*, 0=
()i‘. ist die positiv definite Varianz-Kevarianz-Matrix des Vektors X*, und o
gibt die Kovarianzen zwischen X* und V wieder. Wenn (1 eine
Korrelationsmatrix ist, dann enthdit o die Korrelationen zwischen X* und v,
da Var (V) = 1 ist. Die Beziehung zwischen Y* und V ist durch (3.1.1.1)
beschrieben mit n; Beobachtungen fiir jede Kategorie von Y‘=j, j=t..., r. Ist
(x*ii.y*) eine Zufallsstichprobe von (X*, Y*) mit Stichprobenumfang N=Xn,,
dann bilden die N-rx1 beobachtbaren Vektoren der Form (x*‘-i,j) die gesamte
Information zur Schidtzung der Parametervektoren und -matrizen p, Q, o

sowie der Schwellenwerte (By,...,B.-¢).
Ausgehend von den Wahrscheiniichkeitsdichtefunktionen p{x*) und p(x*, y*)
tir X* und (X*, Y*) folgt, daB die bedingte Verteilung Pr(Y=j(x*), von V

gegeben X*=x" normalverteilt ist (vgl. Olsson et al. (1982, S. 342)) mit
Mittelwert

3.1.220  o07'(x*-p)

und Varianz

(3.1.2.3)  1-a0"%.

Es gilt:

(3.0.2.4)  Pr(Y*sjix*) = Pr(p;_,<V<pix*) = @(8;.x") - ®(B;_y ™),

mit

B - 50 Vx*-
i - o (xfoy) 0-
(3.1.2.5)  o(g ") = o( °0R (o) )und R = (1-e07%)" 2.

Die zu schitzenden Parametervektoren und -matrizen i, {1, ¢ sowie die
Schwellenwerte  (f,,...,B__,) ergeben sich durch Maximierung der
Likelihoodfunktion der Zufallsstichprobe (x“",yi')

e
(3.1.2.6) =TT plxy,™) Priy*ing,®)
i=1

j=t1i

bzw. durch Minimierung von
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nj
b2 (x..’-u)0_1(xﬁ’-u)'

(3.1.2.7) L* = logL = 1/2Nlogi}] + 1/2 i
i=1

)

(8 nehl

-

i

i

™M~
113

log [Q(B]..xj,') - Q(Bj_‘.x‘.i‘)].

n
-

i=1

Mittels einer eins-zu-eins Abbildung werden die Parameter von (g, B) in

die Parameter von (3, §), mit

-1
(3.1.2.8) & = - QR° ,
o g o+only
(3.1.2.9) B = —JR_. j=t...,r-1,

transformiert. Somit folgt aus (3.1.2.4) und (3.1.2.5)
(3.1.2.42)  Pr(Y*=jlx")=0 (B +& x*) - & (Bj_4+5"x")
(3.1.2.5a) @B, x")=0(F +o'x™) ,

womit Lee/Poon (1986, S. 115-116) eine zu L* dquivalente Minimierungsfunktion

(3.1.210)  L** = F,(u,0) -E‘ z log[ ®(F, + &'x;*) -0(8;_, + 37x;*)]

ableiten. Dabei entspricht F (u,Q}) dem ersten Term von L*.

Der Vorteil der Transformation liegt darin, daB nur noch die
transformierten Parameter BNJ. und & Uber ein geeignetes Eow:on- Raphson
Verfahren bestimmt werden miissen. Die ML-Schitzer ¢, Q flir u, Q
ergeben sich als Mittelwertsvektor und Varianz-Kovarianz-Matrix der
Zufallsstichprobe x;(i=1,...,nj; j=1,...,r). Aus

1210 8 = (8 + &)1+ ea8) = ey,

und
~ ~)~l/2

(3.1.212) o =-05(1+35°03
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L

jassen sich nach Einsetzen der ML-Schidtzer von u=ff, 0=6. B,-=€} und 0=0

die ML-Schitzer von B‘. und ¢ ermitteln.

Olsson et al. (1982, S. 343-344) schlagen ebenfalls als Alternative zur
ML-Schédtzung wie beim polychorischen Korrelationskoeffizienten einen
2-stufigen Schitzer vor, bei dem in der 1. Stufe u durch X*, Q durch s?
und die Schwellenwerte Bi Uber die kumulierten Randhiufigkeiten von Y* als
Inverse der Standardnormalverteilungsfunktion berechnet werden.
AnschlieBend werden die polyserialen Korrelationskoeffizienten o durch
Minimierung von (3.1.2.7) bestimmt. Die ebenfalls durchgeflihrten
Simulationen zeigen, daB der 2-stufige Schitzer auch relativ robust
gegeniiber schwachen Abweichungen von der Normaiverteilung ist (vgl.
Olisson et al. (1982, S. 345-3486)).

3.2 Asymptotisch verteilungsfreie Schiitzverfahren

Gegenstand dieses Kapitels ist die Darstellung von sogenannten
asymptotisch verteilungsfreien Schitzverfahren, die es ermiglichen, nicht
normalverteilte quantitative und qualitative beobachtbare Variable ohne
spezielle  Verteilungsannahme im  Rahmen von  Kovarianz- und
Korrelationsstrukturmodellen 2u behandeln. Der Vorteil der
Normalverteilungsannahme liegt darin, daB lediglich die 1. und 2. Momente
der empririschen Verteilungen der becbachtbaren Variablen zur Analyse der
Modelilstruktur bendtigt werden. Zentrale Momente héherer Ordnung sind
entweder gleich O oder lassen sich als einfache Funktionen der 2. Momente
darstellen. ML- und GLS-Schidtzverfahren liefern dann konsistente und
effiziente Schitzungen der strukturellen Parameter eines interessierenden
theoretischen Modells. Allerdings ist in den meisten Fillen die Annahme der
Normalverteilung nicht giiltig. Die Anwendung von ML— und GLS-Verfahren
basierend auf der Normalverteilungsannahme flihrt dann zwar waeiterhin zu
konsistenten und asymptotisch normalverteilten Schitzern (vgi. Abschnitte
(2.1.2.3.2) und (2.1.2.3.3)), aber die Effizienz der Schitzer und die
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Aussagefihigkeit des X2-Anpassungstests ist nicht mehr gegeben.*?® Die
Behandlung von nicht normalverteilten stetigen und insbesondere von
qualitativen Variablen macht es erforderlich, daB8 die Information aus
Momenten héherer Ordnung wie Schiefe und Kurtosis in die Schitzverfahren
miteinbezogen werden. Generell |dBt sich die Analyse linearer Hypothesen in

Strukturmodelle  fiir  Kovarianzen (vgl. hierzu  Bentler (1983b);
Bentler/Dijkstra (1985); Browne (1982, 1984); Mooijaart/Bentler (1985);
Browne/Shapiro (1988)) bzw. fur Korrelationen (vgl. hierzu

Steiger/Hakistan (1982, 1983); De Leeuw (1983); Steiger/Browne (1984);
Mooijaart (1985a,b); Muthén (1983, 1984)) unterscheiden. Die
Unterscheidung wird deshalb getroffen, weil hdufig Kovarianzstrukturmodelle
(LISREL, EQS) auf Korrelationsmatrizen angewendet werden. Bei fehlender
Skaleninvarianz des jeweiligen theoretischen Modells kann dies zu einer

Modelldnderung, falschen Xz-Toststatistikon, sowie inkorrekten
Parameterschiétzungen und Standardfehlern flihren, da statt Z"=Z'(®) flir
Kovarianzen die entsprechende Struktur 2' = D.ZD. fir eine

Korrelationsmatrix ¥ = R(©) analysiert wird (D, ist eine stochastische
Diagonaimatrix der Standardabweichungen), ohne daB die Restriktion
diag(X)= diag(Ri®)) = | in Programmen wie LISREL implementiert ist (vgl.
Browne (1982, S. 93-95, 108); Bentler/Dijkstra (1985, S. 29-31) sowie
Cudeck (1989)).

Wesentliches Element der asymptotisch verteilungsfreiean Verfahren ist
die Ableitung und Schitzung der asymptotischen Varianz-Kovarianz-Matrix
der Kovarianzen bzw. der Korrelationen. Da die asymptotisch
verteilungsfreie Varianz-Kovarianz-Matrix fiir Kovarianzstrukturmodelle und
ihre Einbettung in die ML- und GLS-Schitzer bereits in Kapitel 2.1.2 (vgi.
hierzu die Formein (2.1.2.1.4), (2.1.2.3.3.3a) und (2.1.2.3.3.3b)) behandelt
wurde, wird im folgenden die asymptotisch verteilungsfreie Schitztheorie
flir Kovarianzstrukturmodelle (vgl. Browne (1984, S. 71f.)) auf
Korrelationsstrukturmodelle iibertragen. Letztere besitzen zudem den
Vorteil, daB qualitative Indikatoren mit geordneten Kategorien iiber die
Theorie der polychorischen und polyserialen Korrelationskoeffizienten
berlicksichtigt werden kdnnnen.

43 vgl. Boomama (1982, 1985), Fornell/Larcker (1981),
Babakus/Ferguson/J8reskag (1987), sowie Muthén/Kaplan (1985).
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Es wird angenommen, daB die Zufallsvariablen xi', xj‘, xk’. x.' einer

muitivariaten Verteilung mit

(3.2.1a) g = E(xi‘),

(3.2.1b) <sij"i = E(xi’-ui)(x’."—uj),

(3.2.1c) cijk“ = E(xi"—ui)(xj'-ui)(xk'—gk)(xl‘—ul),
(3.21d) o = olofon) ™V E,

(3.2.1e) Pijtt = o;kl(a;c;o:kcﬁ)-”z

folgen, wobei die 4. zentralen Momente endiich und existent sind.

Entsprechend gilt fiir die Stichprobenmomente der n=N-1 unabhéngigen
»*

* *
i M und x,:

Beobachtungen von xi*, x

-1 N -

(3.2.2a) m =N Y x_*,
a=

(x;

(3.2.2b) s,

I
E
|
»
w ™Mz

_'—mi)(xj.'—mj).

N
(3.2.2¢) Sijkl T n 'Y (x,
a=

..."'“i)("j.*'"‘j)(‘k.""‘k)("ln"’“l)'

-1/2 -1 N
‘ij(’n’jj) =n X ZiaZja®

(3.2.2d) r, =
I
a=1
N
_ - _ -1

(3.2.20) Fijkl = ’ijkl(’n’jj‘kk’n) Y2 =n _‘E'zu’jaznll.-
mit

Zia © ("I-"ml)sn—vz'
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Fiir die Kovarianzen ist ein konsistenter Schitzer der Elemente der

Varianz-Kovarianz-Matrix der asymptotischen Verteilung von n'/2(s-g*) durch

(3.2.3} Uij.kl = Sk T %%

gegeben (vgl. auch (2.1.2.1.4)), der sich ebenfailis als
. . . . * * _

Stichprobenkovarianzmatrix der Produktvariablen (x '“"i)(",-. —mj) = Yja

bzw. (xk.'—mk)(xh'-ml) = t,,, Mit den Mittelwerten s,
1aBt (vg!. Browne 1982, S. 87)), so daB

j bzw. s, schitzen

(3.2.4) u

folgt. Damit entfilit die Berechnung von Sijkt in (3.2.2c). Mooijaart (1985a,
S. 330-332)) entwickeite ein einfaches Verfahren zur Bestimmung der
Varianz-Kovarianz-Matrix der asymptotischen Verteilung der
Korrelationskoeffizienten n'/z(r—p). deren Elemente normalverteilt sind mit
Erwartungswert O und Kovarianzmatrix

(3.2.5) Uy

*
E]
!
-
™
-
»
-
x
L]
*
E]
1
-
[ng}
|
N
N
<
®
1
-
~
n
=
=
—
N
&
N
+
N
o
N
—
[—

'[’k-’l.' 1/2rkl(zklz+z|l2)]

= Pt * V400 e * Ciike * Fiin )
- 1/2r”(r“k| + ",-pu)

= -|/2rk,(r,]“ *+ "a,-u)'

wobei Fir Tipkl durch (3.2.2d) und (3.2.2e) gegeben sind (vgl. auch
Steiger/Hakistan (1982, S. 210-211); Steiger/Browne (1984, S. 13)).

Die Bestimmung von (3.2.5) beruht dabei wesentlich auf der Ableitung der
neuen Variablen
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(3.2.6) T*= R A 1/2pij(vi2 +v

2 i * _
i v ), mit ET'j = ¢, und

i i

v, bzw. v, = z,. bzw. z

i L

die sich aus einer Taylorreihenentwicklung einer Funktion der
Stichprobenmittelwerte m;, mj bzw. my, M um x = ui,uj bzw. Uges Uy ergeben.

Ailternativ 1Bt sich Uij k,“ aus den Produktvariablen tij. kia™Yj
ableiten, wenn man annimmt, daB v, und vi Stichprobenelemente einer

=v; bzw. t

bivariaten Verteilung mit Kovarianzmatrix

2
{9 1 %2 | _19% 0402 _ ~1/2
(3.2.7) L= [021 0ao] ~ Leogo, o2 v 0% 045(044055) 4

und endlichen 4. Momenten sind.

Die Anwendung des multivariaten zentralen Grenzwertsatzes (vgl.
Muirhead (1982, S. 19, 42)) zeigt, daB die Elemente der asymptotischen
Verteilung von

(3.2.8) u - [3‘2'1 :‘:2] = n/2[s(n) - T],

mit S(n) = s”(n) als Stichprobenkovarianzmatrix von v, und Vi normalverteilt
mit Erwartungswert O und Kovarianzmatrix V sind, wobei die Varianzen
durch u‘_=o‘ (b, ist 4. zentrales Moment) gegeben sind und die

Kovarianzen von den Kumulanten 4. Ordnung abhlingen.*4

Ausgedrliickt in den Elementen u = (u", Ugos uzz) kann der
Stichprobenkorrelationskoeffizient r”(n) erweitert werden als

44 vgl. auch Theorsme 2.2.18 und 2.2.3B In Serfling (1980, S. 68, 72)
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)—1/2

(3.2.9) r(n) = s,z(n)(s“(n)szz(n)
= (p + n"'/2u12)(1 " "—1,/2|“'”)—|/2(1 . n—1/2u22)—1/2

=p+nt/2 (uya =~ 1/2puyy - 1/2puy,) + op(n_h;.

Daraus foigt, daB
(3.2.100  n"2[r(n) - 0] = uy, - 1/20uyy - 1/20u, + 0,(n7V2)
= ugp - 1/2p(ugy + uyy)

ist.

Vergleicht man jetzt (3.2.10) mit (3.2.6), so besitzen beide Ausdriicke

die gleiche Form, wenn man in (3.2.10}) flr Ugps Ugq und Uyp
entsprechenden Ausdriicke der Produktvariablen

(3.2.11) Ujg = ¥¥; ~ P00y = Y.ty — P00, Eu,p, = p,
(3.2.12) Ugg = V¥, - c:‘2 = tiatia - 012, Euyy = 012,
(3.2.13) Ugy = V¥ - 022 = tj_t‘.. - 622, Eugy, = 022,

einsetzt und wie Steiger/Hakistan (1982, Gleichung 2.6, S. 209)
vereinfachende Annahme

(3.2.14) 6,2 = 0,2 = 1

einflhrt.
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Mit Computerprogrammen wie PRELIS (vgl. Jéreskog/Sérbom (1986b))
und LISCOMP (vgl. Muthén (1988)) kann die asymptotische
Varianz-Kovarianz-Matrix Uij.kl‘ fur Kovarianzen und
Korrelationskoeffizienten leicht berechnet werden. Speicherplatzprobleme
verhindern allerdings, daB Uij,kl‘ fir eine beliebige Anzahl der Elemente

(»12) der Korrelationsmatrix geschidtzt werden kann.
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4. ldentifikation der Strukturparameter

In  Abschnitt 2.1.2 wurde bei der Darstellung der ML- und
GLS-Schitzfunktion die Identifizierbarkeit der unbekannten “freien”
Modellparameter l\,'. Ay’. B', F", 0*. ‘Y". G):- und G)s- der allgemeinen
Varianz-Kovarianz-Matrix £* (vgl. (2.1.1.8)) vorausgesetzt. Dabei gilt das
Modell als identifiziert, wenn sich fir die unbekannten Parameter des
Strukturmodells, das durch (2.1.1.1), (2.1.1.3a), (2.1.1.3b) gegeben ist,
eindeutige Ldsungen aus den entsprechenden Parametern der reduzierten
Form, ausgedriickt in den Varianzen und Kovarianzen der beobachtbaren
Variablen z° = (y*',x*') bestimmen lassen. Die Identifiziertung der Parameter
ist eine wesentliche Voraussetzung flir eine konsistente Schiitzung und der
Testbarkeit formulierter statistischer Hypothesen. Gabrieisen (1978) zeigt
allerdings, daB Identifikation nicht notwendigerweise konsistente
Parameterschidtzungen impliziert, wogegen umgekehrt Konsistenz stets die
|dentifizierbarkeit der -entsprechenden Parameter bedingt (vgl. auch
Deistier/Seifert (1978)). Dies hat dazu geflihrt, daB in vielen
Computerprogrammen zur Analyse von latenten Kovarianzstrukturmodellen
(LISREL VII, Jbreskog/Strbom (1988); EQS, Bentler (1989); LINCS2.0
Schoenberg/Arminger (1989)) die Identifizierbarkeit der Parameter durch
Uberprifung der positiven Definitheit der Informationsmatrix zu erreichen
versucht wird (vgl. Bentler/Weeks (1980, S. 295)). Wenn das Modell
identifiziert ist, dann ist die Informationsmatrix mit gréBter anzunehmender
Wahrscheinlichkeit (vgl. Jéreskog/Sérbom (1988, S. 17)) positiv definit.*5
Ist die Informationsmatrix dagegen singullir, gibt ihr Rang die Anzahl der
identifizierten Parameter an. Als theoretisch ungeeignet weist Bentler diese
pragmatische anwendungsorientierte Sichtweise zurlck, da die

45 Die Uberprufung dar positiven Definitheit der Informationsmatrix arfolgt
dabei erst nach Schiitzung des enteprechenden theoretischen Modslls.
Somit kann auch bei gegebener Identifikation das Problem dar
empirischen Unteridentifizlerung (vgl. Kenny (1978); Rindskopf (1984);
Seidel/Eichelar (1988a)) auftreten, wenn ainzeine Parameater wegen
numerischean Ungenauigkeiten und Inastabilititen des jewailigan
Schiitzalgorithmus als Nahe an Null liegend bzw. glelch Null geschitzt

werden.
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Identifizierung ein Problem der Grundgesamtheit und somit unabhingig von
Stichprobenbetrachtungen ist. Eine auf Daten begriindete Beurteilung der
Identifizierbarkeit kdnnte deswegen falsch sein (vgl. Bentler (1980, S.
443)).

Die Begriindung fiir die empirische Uberpriifung der Identifikation ist vor
allem in dem Fehlen von allgemeinglitigen Identifikationsregeln, wie Rang-
und Ordnungskriterien (vgl. Montfort (1978)), zu sehen, die im klassischen
simultanen Gleichungssystem oder in simultanen Probit- und Tobitmodellen
(vgl. Pohimeier (1989, S. 16-23)) angewendet werden k&nnen, aber auf
aligemeine komplexere LISREL-Modeile nicht oder nur bedingt libertragbar
sind.48 Lediglich fiir konfirmatorische und explorative Faktoranalyse- und
simultane Fehler-in-den-Variablen Modelle (vgl. Bekker/Pollock (1986);
Bekker (1989); Shapiro (1985); Shapiro/Browne (1983); Geraci (1976, 1982,
1983); Hsiao (1983); Hausman/Taylor (1983)) lassen sich notwendige und
hinreichende Identifikationsbedingungen basierend auf den Rang- wund
Ordnungskriterien formulieren, die eine lokale ldentifizierung der Parameter
ermbglichen. Generell lassen sich die Parameter des allgemeinen
LISREL-Modells identifizieren, wenn die Jacobi~Matrix vellen Spaltenrang
besitzt, die Zahl! der Varianz-Kavarianz Gleichungen gréBer bzw. gleich der
Anzah! der zu schéitzenden unbekannten Parameter ist und zusitzlich
Skalierungsrestriktionen in den Faktoriadungsmatrizen eingefilhrt werden
(vgl. Bollen/Jéreskog (1985)).

Im folgenden werden flir das simultane Fehler-in-den-Variablen Modell
aligemeingilitige tdentifikationsregein abgeleitet und um
Identifikationsméglichksiten im veraligemeinerten latenten
Kovarianzstrukturmodell ergéinzt. Die Darstellung ist dabei auf lineare
statische Modelle beschrinkt.*”

468 Als Beispiele dafUir migen Chamberlain (1877) und Dupadovd/Woeld (1982)
gelten, die Instrumentvariablen in erweiterte rekursive MIMIC-Modella mit
Gruppenstruktur und Varianz-Komponentenzerlegung zur Identifizierung
einfUhren, bzw. Rangkriterien baslerend auf der Jacobi-Matrix fur
sinfache, dem Partial Least Squares Ansatz (vgl. Jéreskog/Woid (eds.
1982); Lohmiller (1989)) dquivatenta LISREL-Modelle, ableiten.

47 Vvgl. Maravall (1979); Aigner ot al. (1984, s, 1372-1380);
Delistilar/Anderson (1989), sowie Bloch (1989) fUr dle Identifikation Im

Rahmen linearer dynamischer Fehler-in-den-Variablen Modellen.
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4.1 ldentifikation im Fehler-in-den-Variablen Modetl

Ausgangspunkt fiir die Analyse der Parameteridentifikation des
Fehler-in-den-Variablen Modells

(4.1.1) (I-B*)n* = T*g% (%,

mit

(4.1.2) yi' = ni't + si', i= 1,....P'.
(4.1.3) A R Y SR B

ist die zugehérige Varianz-Kovarianz-Matrix ZE.' die aus ¥* in (2.1.1.8)

fiir Ay‘ = A,“i = | folgt und deren verschiedene Efemente durch

(4.1.4) Zyeye = (1-BY)7' 0% " (1-8") 7 4 (1-8%)7! ¥ (1-8") 7'+ O,
(4.1.5) Tooge = 8 + O5a,

(4.1.6) Tyepe = (1-B")7'T%0" = (1-8")7'T*(Z v - ©42)

gegeben sind. Fir die Fehlerterme C:, e? und 8: wird eine Normalverteilung
angenommen. Somit sind die beobachtbaren Variabien z° = (y*,x*') ebenfalls
normalverteilt, und die zur Verfligung stehende beobachtbare Information
zur Modellidentifikation ist auf Momente 2. Ordnung beschréinkt.

Gelten die in Abschnitt 2.1.1 getroffenen stochastischen Annahmen
beziiglich den Fehlertermmatrizen ‘Y'. 95- und G)Su. so ist das
Fehler-in-den-Variablen Modell ohne die Einfihrung von a priori
Restriktionen in Form von Normalisierungs- und AusschluBrestriktionen
nicht identifizierbar (auch dann, wenn ®* und ¥* Ublicherweise als
Diagonalmatrizen angenommen werden).
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Den [(P* + QMP* + Q* +1)/2 empirischen Varianzen und
Kovarianzen in (4.1.4) — (4.1.6) stehen [P*2 + P*Q* + Q*(Q*+1/2 -+
P’(P'+1)/2 + P'+Q*] unbekannte Parameter in den entsprechenden
Matrizen B*, I'*, @*, ¥*, ©_+. und O_. gegeniiber, wobei o* und ¥* als
unbeschrinkt angenommen werden. Gleichung (4.1.4) enthilt als einzige die
Fehlertermmatrizen ¥* und ©_s, die mit den P*(P* + 1)/2 empirischen
Informationen nicht getrennt voneinander identifizierbar sind, auch wenn
(1-B*) und I'* bekannt wiren. Zudem ist die Identifikation von ¥* und O.. in
(4.1.4), sofern Uberhaupt méglich, ohne EinfluB auf die Identifikation von
(1-8*), T*, ®" und @ . in (4.1.5) und (4.1.6) bzw. in

(4.1.7) (1-BM)E e e - TH(Z o0 - 050) = 0,

die sich durch Einsetzen von (4.1.5) in (4.1.6) ergibt (vgl. Geraci (1976, S.
266f.}; Hsiao (1983, S. 260)).

Die Fehlerterme Ci" und si' kénnen somit zu einem gemeinsamen
Stérterm zusammengefaBt werden, dessen Varianz-Kovarianz-Matrix durch

S** gegeben ist. Aus (4.1.4) foigt
(4.1.42) T,epe = (1-BY)7' T4 (1-8%) 7'+ T,
mit

= -8%) 7' (1-8") 7" + 6.

Ebenfalls keinen Beitrag zur Identifikation der anderen
Parametermatrizen liefert (4.1.5), wo ®" nur bei bekannten O5e
identifizierbar wiére. Die gesamte beobachtbare Information zur
Modellidentifikation ist demnach in der Gleichung (4.1.7) enthalten, die in

(4.1.8) [1pe @ Zyepm i 1pe @ (Z epe - 04e)]a =0

umgeformt werden kann (vgl. Hsiao (1983, S. 235)).
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IP' stellen entsprechende Einheitsmatrizen der Dimension p* dar, und @
ist das Kronecker-Produkt, o« = (B,*',....BP.*'. Y,",....YQ.") ist der
zugehdrige 1 x P*(P* + Q*)-Koeffizientenvektor, dessen Restriktionen sich

linear in der Form
(4.1.9) Qax -d=0

wiedergeben lassen. Q ist eine R x P*(P* + Q*)-Matrix, deren Zeilen fir die
a priori getroffenen AusschluB- und Normalisierungsrestriktionen eine 1 und
sonst 0 enthaiten. R ist die Zahl der unabhidngigen
Koeffizientenrestriktionen. d ist ein (R x 1) Vektor mit bekannten Elementen
gleich 1 flUr die Normalisierungsrestriktionen und O sonst (vgl. Geraci (1976,
S5. 267)).

Das ldentifikationsproblem 138t sich jetzt folgendermaBen formulieren:

i} Ist der Koeffizientenvektor « identifiziert, k8nnen eindeutige Lésungen von
=** und somit auch von ¥* und ©_« bestimmt werden.

ii) Das eigentliche Identifikationsproblem ist somit die Bestimmung von
eindeutigen Ldsungen beziiglich o und ©,« des durch (4.1.8) und (4.1.9)
gegebenen Gleichungssystems.

Basierend auf dem impliziten Funktionentheorem (vgl. Fisher (1966, S.
163-168) leitet Hsiao (1983, S. 255-256, 260-262)) notwendige und
hinreichende Identifikationskriterien ab, die die lokale Idontifiziorung‘a'des

48 Definition 1:
Ein Parametervektor x € A ist lokal jisentifizlerbar, wenn es in esiner
Umgebung von @, kein anduree o gibt, das zu «, beobachtungsliquivalent

int.
Dafinition 2:

Zwei Parametarvektoren o, o gelten ais beobachtungeliquivalent, wenn
sle fUr die beabachtbaren Zufallavariablen 2z' = (y.'.l") die gleiche
Wahrascheinliichkeitsverteliung erzeugen, so daB P(zi{a) = P(zla®) fur aHe
z gilt (vgl. Fisher (1968, S. 23-24, 155-157)).
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Koeffizientenvektors a« und der unbekannten Varianzen in O, eriauben.
Demnach ist die Struktur § = (B**, T** o,.), B** = (1-B*), lokal
identifizierbar, wenn die Jacobi-Matrix (B**, I'*, T**, O5e)

I.IZ'..'I.D(Z..—G).)'U —|
- [ y*x* | 'p x*x 5%/ 1
(4.1.10) J= | --Fo L= - F - 2.2 T___J

der 1. Ableitungen von (4.1.8) — (4.1.9) bezliglich « und den | unbekannten
Elementen in Og», mit U als (P*Q* x 1) Matrix, deren Elemente O bzw.
Funktionen von (71*....,YQu') sind, die notwendige und hinreichende
Bedingung

(4.1.11) rg(J) = P*(P* + Q*) + 1

des vollen Spaltenrangs erfillt. Das setzt voraus, daB die durch (4.1.8) und
(4.1.9) beschriebenen Gleichungen stetig differenzierbare Funktionen sind.
Geraci (1982, S. 22-25) verdeutlicht den Zusammenhang zum klassischen
simuitanen Gleichungssystems, in dem die gewdhnlichen Rang- und
Ordnungskriterien notwendige und hinreichende bzw. notwendige
Bedingungen zur Identifikation von B**, I'* sind und zeigt auf, daB das
gewdhnliche Rangkriterium als notwendige Bedingung fiir die Identifikation
von a im Fehler-in-den-Variablen Modell ebenfalls gelten muB.

Aus (4.1.10) und (4.1.11) [4Bt sich nach Eliminierung der zu den
Nicht-Nullelementen von U korrespondierenden T. Tzl,“ Zeilen von J eine
hinreichende Bedingung fiir die lokale |dentifizierbarkeit von o als

(4.1.12) rg(J) = P*(P* + Q%)

49 T iat dann grdBer |, wenn die unbekannten Varianzen und Kovarianzen in
mehreren Gleichungen enthalten sind. Dies ist auch dann der Fall, wenn
die MeBfehler miteinander korreliert sind (vgl. auch Geraci (1982 S
86-93) fir notwendige sowie Geraci (1983, Corrolary 3, §. 229) ¢ir
hinreichende Identifikationsbedingungen in der p°-ten strukiurellen

Gleichung).
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ableiten, wobei die neue Jacobi-Matrix, die jetzt ven ©,. unabhingig ist,
durch

(4.1.13) = | --B-—-= A P orEr 2t

gegeben ist.

Ahnlich der Bedingung (4.1.11) 148t sich die entsprechende notwendige
und hinreichende Identifikationsbedingung fiir o in der individuellen
Strukturgleichung formulieren (vgl. Hsiao (1983, Theorem 5.2.4, S. 262)).

Probleme in der Anwendung der oben dargesteliten Rangkriterien treten
vor allem dann auf, wenn die gleichen exogenen latenten Variablen in
mehreren Gleichungen auftreten oder die jeweiligen MeBfehler miteinander
korreliert sind, wodurch die Identifikation dieser Gleichungen miteinander
varkniipft wird (vgl. Aigner et al. (1984, S. 1368)). Dies wird besonders bei
komplexeren Fehler-in-den-Variablen Modellen deutlich, wenn mehrere
endogene Variable simultan voneinander abhingen.

Zudem ist nicht feststellbar, welcher Parameter auch bei Nichterfillung
des Rangkriteriums (vgl. (4.1.12)) identifizierbar ist. Das folgende
Fehler-in-den-Variablen Modell, das auch empirisch geschitzt wurde, ist
fir P*=4 und Q*=2 durch die Gleichungen

(4.1.14) Bog"ne® = Biang” ¢ Byatnat ¢ v e ¢ v"8" ¢ 4t
(4.1.15) Bao™Na" = Baytny® + Baana” * Yo "By ¢ el "ERY ¢ 0N
(4.1.16) Baaz™ma" = Ba"ny" * Y3y "B ¢+ va2"ER" + 5t

(4.1.17) Baa na" = Bay* "+ 0N
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mit

(4.1.18a)
(4.1.18b)
(4.1.18¢)
(4.1.18d)

und

(4.1.19a)
(4.1.19b)

spezifiziert.

(4.1.20)

mit

(4.1.212)

68

y1¢ _ m& . 51"
YQ’ = nz" + 52‘-
ya‘ - ns; . ES"
y“u - ’)4‘ . E‘»'

. _ " »
X =g v 8,

xp" = gt 4 5"

Fiir die Jacobi-Matrix aus (4.1.10) folgt

A O O O B O
0O AO O OB
. 00AO0DOO
J7 =
0 00 A OO
Q
ZYt-'1- ZY:‘M-
A(2x4) =
Lonr Iyrar

ZYA. n®

-
X2
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Z.O.'_ GS' Z"-.;
(4.1.21b) B(2x2)

Z‘.‘ xr Z'z‘ x? - 652.
* Ed - 0
or*B Yy¢ O Yoy O va O 00
(4.1.21¢) Cc(8x2) = 5 =
v Y 712ll 0 Yzz'i 0 732‘ LAY
und
f1000000000000000000000
0001000000000000000000
0000010000000000000000
00000001 00000000000000
00000000010000000000CO0C0O0
0000000000100000 oo o0
(4.1.21a) Q12x24) = ° 0
00000000000100000000O00
0000000000000100000000O0
0000000000000010000000
0000000000000001000000
0000000000000O00000000O00O0
0000000000000000000000

Die Restriktionsmatrix Q enthdilt alle linearen Restriktionen (=1) in Form von

Normalisierung und AusschluB beziglich den B"- und Y"-Kooffizionton B"'.
* #* » * * » - " #* * »*

Bra s Pag » Poa' s Paa » Bas' s Bag's Baz s Bas's Pag v Y1+ Yea - Nach

(4.1.12) ist der Parametervektor a = 512’- B‘s'. 521", Bas® 63,'. Baths

Y"’. 712" Yz". Yz?:- Y;;*- ‘13’2‘) I:kal id:ntifili:rbar. *wonn nach

Streichung der zu Y40 Yi2 0 Yqa s Y210 Yaz + Yag s Yaz gehérigen
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Zeilen von J * in (4.1.20) die verbleibende Matrix J * den Rang rg(J*) =
P*(P* + Q") = 4(4 + 2) = 24 besitzt. Allerdings ist rg(J’*) < 14. Der
Parametervektor o ist somit ohne zusitzliche Restriktionen nicht

identifizierbar. Dieses Ergebnis war auch zu erwarten, da das Modell
(4.1.14) — (4.1.19) die notwendige Bedingung,

(4.1.22) (P*+ QM(P* + Q* + 1) /2 > t,

daB dis Zahl der zur Verfligung stehenden Varianz-Kovarianz-@leichungen
(=21) gréBer bzw. gleich der Anzahl der zu schitzenden unbekannten
Parameter des Modells (=24) ist, nicht erfilit.

Im Unterschied zur Ableitung allgemeiner Rangkriterien besitzt die
traditionelle Methode der algebraischen Identifizierung der einzelnen
Modeillparameter aus den gegebenen Varianz-Kovarianz-Gleichungen den
wesentlichen Vorteil, daB sich bestimmen bzw. ableiten [3Bt, welche
Parameter im einzelnen theoretisch identifizierbar sind, bzw. welche
Restriktionen noch zusé&tzlich eingeflihrt werden miissen.

Aus dem Struktur- und MeBgleichungssystem (4.1.14) — (4.1.19) ergeben
sich die entsprechenden Gleichungen der reduzierten Form ais

(4.1.23) IR PR 0 AR T P TR D
(4.1.24) y; = n; + e; = 7t21E1* + "2252‘ +uy + sz",
(4.1.25) Yo = Nt * ey = Me Bt 4 ma kLt ugt e,
(4.1.26) Yo = ngt el M B mpEt tug et

q* Uper p* = 1,...,P* ¢* = 1,...,Q",

ausgedriickt in den urspriinglichen Modeliparametern sind, durch

Die Parameter der reduzierten Form Il .
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(4.1.27a)

(4.1.27b)

(4.1.27¢)

(4.1.28a)

(4.1.28b)

(4.1.28¢)

(4.1.29a)

(4.1.29b)

(4.1.29¢)

(4.1.30a)

(4.1.30b)

(4.1.30¢)

Uy

u3=

Ta1

Ta2

Uy =

71

E » * L ] - - »* *
P12 Baa Yar * Byza Yar * Bya Yar * Yy

V- 512*521‘ - 513‘531‘ - 512.823’531*

* » »* 3 * w* *
Biz'Bas Yaz * Bz Yzz * By Yaz ¢

*
T2

1- 512‘521. - 313“’331"l - 312*523‘531'

= (By2"Bas" * Bis*)la® + Bya*l"+ %

- * * ™ *
= B2y Ty T B2aa"Bayny, * Yar o

- * » » -
= B2y Mz * Baa Bay My * Y22 o

= (321. * 523‘331')”1 PN

= By My * Yoy
= Bay M2 * Yaz"s
Bs““1 + Lyt

= 8“'1!"-

= 541."‘&'

» *
Bar Uy + Gy
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gegeben.

Zusammen mit (4.1.9a) und (4.1.9b) und den stochastischen Annahmen
Gber die Unkorreliertheit der Fehlerterme E(ue®) = E(us*) = E(e™e™) =
E(e*s™) = E(e*C*) = E(8"C*) = E(uC™) = O sowie der Unkorreliertheit der
exogenen latenten Variablen k&nnen die 21 Varianz-Kovarianz-Gleichungen
(vgl. Anhang A4) als Funktionen der 20 reduzierten Formparameter
abgeleitet werden. Die Parameter der reduzierten Form kdnnen aber nicht
vollstindig identifiziert werden, obwohl die Bedingung (4.1.22) erfullt ist.
Das liegt erstens daran, daB die Kovarianz-Gleichung cov(x,'xz“) keinen
Beitrag zur ldentifikation der anderen Parameter in Hp.q.. Uges €= liefert
und zweitens die Varianzen der Stérterme Uge und der MeBfehler e NUT in
den Varianz-Gleichungen der endogenen Variablen y *,...,y,*

(4.1.31) var(y,"y,*) = n 20" + 1[122<D22' + var(u,) + 95-'.
(4.1.32) var(y 'y ") = m 20, + 1, 20,," + var(uy) + 0,42
(4.1.33) var(y'yat) = ma 20, %+ ma 20" + var(uy) + 0.3,
(4.1.34) var(yty ) = m B0t ¢ m 200" ¢ ovar(u,) + @.%,

enthalten sind. Die Varianzen von uge und Ep» kénnen somit nicht getrennt
voneinander identifiziert werden. Lediglich die Varianzen der Summe up." =
Uge + €.+ sind identifizierbar. Das bedeutet, daB zusitzlich vier
Restriktionen in das Modell eingefiihrt werden miissen, damit die Parameter

der reduzierten Form HP' PTG c-)s,q' theoretisch identifiziert werden

L} P
kénnen (vgl. Anhang A4).

Daraus folgend wurden bei der entsprechenden Medellschiitzung die

* mit den Stértermen der latenten endogenen

Fehlervariablen e,'....,s‘
. * * . . £l *
Variablen (,",...,0," zu den gemeinsamen Fehlervariablen [ ,"".....C

zusammengefaBt.
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4.2 tdentifikationsmaglichkeiten im aligemeinen latenten
Kovarianzstrukturmodell

Der vorherige Abschnitt behandelte notwendige und hinreichende
Identifikationsbedingungen basierend auf dem Rangkriterium der
Jacobi-Matrix, die auf ein komplexes simultanes Fehler-in-den-Variablen
Modell iibertragen wurden, ohne daB Informationen dariiber, welche
Parameter im einzelnen identifizierbar sind, erhalten werden konnten. Erst
die Anwendung der traditionellen Methode der algebraischen Identifzierung
der Modellparameter aus der reduzierten Form ermdéglichte die
Identifizierung bzw. Nichtidentifizierung einzelner reduzierter
Formparameter sowie die Ableitung zusdtzlicher notwendiger Restriktionen.
Fiir veraligemeinerte latente Kovarianzstrukturmodelle fehlen entsprechende
allgemeingliltige ldentifikationskriterien.

Im folgenden werden kurz zwei Verfahren vorgestellt, die das
ldentifikationsproblem im allgemeinen Modell lésen k8nnen. Wihrend im
ersten Verfahren (vgl. Wiley (1973)) sequentielle, hinreichende
identifikationsbedingungen formuliert werden, stellt das zweite Verfahren
die computergestiitzte Version der algebraischen Identifizierbarkeit der
unbekannten Parameter dar (vgl. Seidel/Eicheler (1989a,b)).

Unter Verwendung eines Theorems von Wald (vgl. Wald (1950, Thearem
3.3, S. 244)) hat Wiley ein allgemeines Verfahren vorgeschlagen, das die
Identifizierung der unbekannnten Parameter in den Matrizen B’, I'*, Ay*.
A*, ®" aus (2.1.1.8) erlaubt (vgl. Wiley (1973, S. 78f.)). Das Verfahren

besteht aus zwei voneinander getrennten Schritten,

1) der ldentifikation von &%, A"’ bei Glltigkeit der positiven Definitheit von
®*mittels den beobachtbaren Varianzen und Kovarianzen und
-1

2) der Identifikation von B*, I'* und A,* mittels 11 = A *(1-B*) " T*.

Dabei wird angenommen, daB die Elemente des Parametervektors =, aus II
= A,'(I—B')"l‘*, i = 1,...,t;, identifiziert und funktiona! abhiingig von den
nicht identifizierten unbekannten Elementen des Parametervektors m; aus
B*, I und A1 i = 1.uty, sind.
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Der Parametervektor n, ist dann lokal identifizierbar, wenn die Matrix
der partiellen Ableitungen , J = c)T[i/c)nj den Rang

4.2.0 rgld) = ty,

gleich der Anzahl der unbekannten Parameter in T besitzt.5°

Allerdings ist diese Vorgehensweise nicht unproblematisch. Wiley (1973,
S. 81-82) weist selbst darauf hin, da8 J weiterhin von unbekannten
Parametern abhdngen kann, woraus das bekannte Kolinearititsproblem folgt.
Zudem ist die getrennte Identifikation von ®* und A" ohne zusdtzliche
Restriktionen in allgemeinen LISREL-Modellen meist nicht gewidhrieistet.

Das zweite Verfahren zur Analyse der ldentifizierbarkeit in allgemeinen
LISREL-Modellen entspricht der algebraischen L8sung der beobachtbaren
Varianz~Kovarianz-Gleichungen, die die unbekannten Parameter im
wesentlichen in der Form von ganz rationalen Polynomen enthalten.

Ausgehend von der Jacobi-Matrix der partiellen Ableitungen der
Varianz-Kovarianz-Gleichungen c(a) nach dem Parametervektor Ay haben
Seidel/Eicheler {1989a,b) einen computergestiitzten Algorithmus entwickelt,
der fiir die transformierte Jacobi-Matrix,

Je, ocy
day ' o
1 k
(42220 M) = 11-8*)2 aa‘((“)) = h-e*p? ; A
a« acz. c)cz.
duy T oy

die Anzahl der strukturell unabhlingigen Spaiten j « bestimmt und angibt,
welche verschiedenen Parametervektoran unabhiingiy bzw. abhingig
voneinander sind. Einzelne Spalten (j,‘.....j,‘) von J*(x) gelten dabei als
strukturell abhéingig, wenn es Polynome q,,...,q_, in « gibt, flr die

50 Die zu Normalisierunges- und AusschiuBreetriktionen korrespondierenden

Zailen sind nicht snthalten.
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(4.2.3) Qiy" * Gaig” * .t q =0

gilt {vgl. Seidel/Eicheler (1989a, S. 14-15, 24-25)).

GemdB (4.2.3) ist ein Modell strukturell nicht identifizierbar,wenn die
Spalten von J*(a) strukturell abhingig sind. Ergebnis des in LISRAN
implementierten Algorithmus ist auch die Information dariiber, welche
Parameter des Vektors o im einzelnen linear abhéngig sind und denen
deshalb zusidtzliche Restriktionen, in der Form von Null-und
Gleichheitsrestriktionen bzw. durch Fixierung auf einen bekannten Wert,
auferlegt werden miissen.

Das Fehlen praktikabler l{dentifikationsregeln und -sitze zur
Identifikation der Strukturparameter des allgemeinen
Kovarianzstrukturmodells zeigt, daB latztlich die algebraische
Identifizierung als einzige Methode zur Verfligung steht, um die
Modellparameter theoretisch identifizieren zu k&énnen. Jedoch ist im
jeweiligen Einzelfall mit der algebraischen Identifizierung ein enormer
Rechenaufwand notwendig, der vor allem bei komplexeren Modellen wegen
der Uniibersichtlichkeit zu schwerwiegenden Fehiern flihren kann. Als
Mangel bleibt, daB die algebraische Identifizierung nur bedingt die
Mégiichkeit der Uberprifung der linearen Abhiéingigkeit einzelner
Modeliparameter in einfachen Uberschaubaren Modellstrukturen beinhaltet.

Somit werden computergestiitzte Verfahren zur algebraischen
Identifizierung verbunden mit der Uberprifung der strukturellen
Abh#ngigkeit (vgl. Seidel/Eicheler (1989a,b); Bekker (1989)) zunehmend an
Bedeutung gewinnen.
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Anhang A4: Algebraische Identifizierung der Modellparameter

Aus den Strukturgleichungen des simultanen Fehler-in-den-Variablen
Modells (4.1.14) — (4.1.1.17) ergeben sich unter Beriicksichtigung der
Normalisierungsrestriktionen B“' = 522‘ = 633* = B““ = 1 die folgenden
Strukturgleichungen der reduzierten Form

(A.1) 1, = [(E,z‘ﬁzg‘Yg‘* + By Y2yt * Bugtrayt ¢ Ty Mg
=+ (By"Bya"Yaz" * By2"V2z * Bys'Yaz * 112")82"
=+ (B2 Bas" + Bya*)la" + By 0" ¢ C1"]/
= (1 - Byp"Bay™ - Bya®Bay” - Bya"Baa"Bay™)

_ *_ *
= Mgy * Tl * ug

(A4.2) ng* = (Bay"Tyy *+ Baa Bay™Tyy *+ 124" )E"

+ (Bay"myz * Ban"Bay Mz * Y22 8"

+ (Bay" *+ Boa"Bayuy + 5*
= mady" * Taalp" + ua
(A4.3) 3t = (Bay"myy + vay " ¢ (Byytmyp ¢ va2")E" ¢ BayTuy ¢ G°

_ * ™
=38y * Taglay * v
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(A4.4) Ne" = Bay Byt ¢ Byttt v Bty ¢ 0t
S PUL DN PP TP

Entsprechend folgt fiir die Gleichungen des MeRmaodells (4.1.18a) — (4.1.18d)

(A4.5a) y" = n1' + e" = 7r"51" + ‘7!12&2' +ug o+ 51’,

(A4.5b) yz' = nz' + 52' = 1t2‘51" + 7‘2252‘ +ug + sz',

{A4.5¢c) ¥a© T nat t gt T Mg BT Bt uy +oeg”

(A4.5d) ¥a© T nt e T BN Mgl tug vt

Zusammen mit den MeBgleichungen (4.1.19a) — (4.1.19b) der exogenen

latenten Variablen E,'. E; lassen sich bei Gilltigkeit der stochastischen
Annahmen

(A4.6a) E(e*3™) = E(e*u) = E(e™C*) = E(3™u) = E(8*C™) = E(uT™) = 0,
(A4.6b) E(e*E*) = E(3%E*) = E(E*w) = EE*(™) = 0,
(A4.6¢) E(ne*) = E(n3™) = E(nE) = 0,

die folgenden (P* + Q*)(P* + Q" + 1)/2 = 21 Varianz-Koavarianz Gleichungen
der beobachtbaren Variablen 2z = (y*,x*) in Abhiingigkeit der
Modellparameter als
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(A4.7) Var(y,*y,") = E[(n,* + ) (n,* + ,*)] = 1,,20,,* + 7,,20,,°

+ Var(u,) + 0" ,

(A4.8) Var(yy"y,*) = E[(“z' + e ngt 52*)'] SELPTRL JTUIESE PUCL Py

+ Var(uz) + 9:-2 ,
(A4.9) Var(ys*ys™) = EL(ng" + e3"(ny® + 65" ] = m4,20," + 13,%0,,"

= + Var(uy) + 9‘.3 .

(A4.10) Var(y*y ") = E[(n* + e(n* + €)' ] = 14,20,% + 1,,20,,"

+ Var(u,) + 6‘.‘ )

(Ad.11) Var(x,"x,*) = E[(§,* + 5,)(5,* + 5,*)']| = @,,* + 84",
(A4.12) Var(x*x ") = E[(E* + 8,00 (E" + 3,%) ] = 0,0 + 9.2
(A4.13) Cov(x,*x*) = E[(E,* + 8,)(E,* + 8, ] = @,,",
(A4.14) Covly,"y,") = Ty Moy @ + mamaa®,,",

(A4.15) Cov(y,’y;") S MMay Q"’ + n,an"ozz*’,

(A4.16) Cov(y"y4"') = MyMag 0"' + Ty "42"22.'

(A4.17) Coviy'ya*) = momay @ + moamaa®a5",
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(A4.18) Cov(ya 'y, ™) = Mag gy @™ + oM 2®,,",
(A4.19) Covl(ya'ye ™) = Myqmyy @™ + Map M ®pn™,
(A4.20) Covly,*x,*") = m,,®,,",

(A4.21) Covly,"x,™) = m,,®,5,",

(A4.22) Covly x ™) = n,,0,,%,
(A4.23) Covly, x,™) = mo®,,",
(A4.24) Covl(yy"x, ™) = mq @1
(A4.25) Covl(ys xx*") = ma8,,%,
(A4.26) Covl(yx,*) = m @, ",

(A4.27) Cov(y:xz") = 1t42022'.

ableiten.

Insgesamt stehen 21 Gleichungen zur ldentifikation der 20 Parameter —
8n, 4u, 20*, 40+, 20,4 — zur Verflgung. Allerdings liefert (A4.13) keinen
Beitrag zur identifikation der anderen Parameter.

Fiir die Parameter der reduzierten Form erhidlt man als L8sungen des
Gleichungssystems (A4.7) — (A4.27) ausgedrlckt in den beobachtbaren
Varianzen und Kovarianzen

Cov(y"ya")Cov(yz'y1"') - Cov(ya*x,")Cov(yi‘yz")

(A4.28) L, =m,, = "
)

Cov(ya'xz")Cov(yz'h") - Cov(ya'xa Cov(yz'xz") '
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(A4.29)

(A4.30)

(A4.31)

(A4.32)

(A4.33)

(A4.34)

(A4.35)

(A4.36)

(A4.37)

(A4.38)

(A4.39)

(A4.40)

(A4.41)

(A4.42)

(A4.43)
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Ty = Covly,*y,*) - Cov(y, *x,"L,,

®yy" = Covlyy™x,*) /Lz-
®,2" = Covly,"x;") /Ly,
may = Covlyy"x,*) /Ly,
Mpp = Cov(yz'xz")/L‘.
Tay = Covlyy®x,™) /Ly,
Tgp = Cov(ys'xz")/L‘,

Ty = Covly*x,*)/Ls,

= Ta2 T c“(h"z")/'-u

= 98.' = Var(x,'x,") - L,

Lip = 0502 = Var(x*x") - L,

Lig = Var(u1’) = Var(u,) + 92.' =

Liy = Var(u;) = Var(u,) + GE.z =

L15

L1G

= Var(u;)

Var{uy) + 9:'3 =

= Vlr(u:) = Var(u,) + 95.»‘ =

Var(y,'y#') - Lo, - L12L4.
Var(y;y;') - L_,.,zl.3 - L°2L‘.
Var(ya'ys") - L2,y - LB,

Var(yFy) - Loy - L3L,.
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Die Ldsungen L‘3 - L,g verdeutlichen, daB die Varianzen von u_ ., € . nicht

P P
getrennt, sondern nur als Summe identifizierbar sind.
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5. Testverfahren in allgemeinen Strukturgleichungsmodellen

5.1 Zur Bedeutung der Tests in latenten Kovarianzstrukturmodellen

In den letzten Jahren hat das Interesse an allgemeingiiltigen
Entscheidungskriterien und Testverfahren zur Bestimmung der
Anpassungsgiite des empirisch zu iberpriifenden Modells an eine
vorgegebene Datenstruktur, zum Vergleich zwischen konkurrierenden
theoretischen Modellstrukturen und zur Uberpriifung von
Parameterfehispezifikationen sowie der Giiltigkeit einzelner Restriktionen
stindig zugenommen. Zahlreiche Goodness  of Fit-indizes {vgl.
Jéreskog/Sérbom (1988); Bentler/Bonett (1980); Bozdogan (1987); Bollen
(1986); Tanaka/Huba (1985); Mulaik et al. (1989); Satorra (1989)) und
Testverfahren (vgl. Saris et al. (1987); Steiger et al. (1985);
Cudeck/Browne (1983); Anderson/Gerbing (1988); Balderjahn (1988a))
wurden entwickeit mit dem Ziel durch Aufdeckung von Fehispezifikationen
(vgl. Saris et al. (1979); Kaplan (1988, 1989); Luijbens et al. (1988)) und
geeigneter Modellspezifikation (vgl. Sérbom (1989)) die bestangepaBte,
parametersparendste und der jeweiligen Theorie entsprechendste
Modellstruktur zu finden.

Ublicherweise wird der Likelihood-Quotienten Test (LR) zur
Modellauswahl und Bestimmung der Anpassungsgiite in allgemeinen
Kovarianzstrukturmodellen angewandt, wonach, der Tradition der
konfirmatorischen Analyse folgend, mehr oder weniger gut spezifizierte
Modelle der Nullhypothese mit dem vorliegenden Datenmaterial verglichen
oder verworfen werden, wenn zu groBe Differenzen zwischen der
geschdtzten Varianz-Kovarianz-Matrix des theoretischen Modells und der
entsprechenden Stichprobenkovarianzmatrix (ausgedriickt in signifikant zu
hohen X2-Werten der Teststatistik) auftreten.

Im Rahmen allgemeiner latenter Kovarianzstrukturmodelle besitzt der
LR-Test seine Gliltigkeit, wenn die folgenden Annahmen,
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1) die beaobachtbaren Variablen z' = (y*',x*') sind unabhingig und

multivariat normalverteilt.s'
2) das zu iiberpriifende Modell ist identifiziert und
3} der Stichprobenumfang n = N-1 ist ausreichend gro8,
gegeben sind.

Ist das Modell korrekt und 1) - 3) sind erfiillt, dann ist minus 2 «x
Logarithmus der LR-PriifgréBe,

(5.1.1) T =n(FFy - FF,),

asymptotisch zentral X2-vertailt, mit r = rn - Ta Freiheitsgraden, FFy bzw.
FFL
Alternativhypothese. Meist ist das Modell der Alternativhypothese das

als Minimum der Diskrepanzfunktionen der Null- bzw.

gerade identifizierte saturierte Modeli, woraus FF, = 0 und T = nFFM52 mit
r=(p*+q")(p* + q* + 1)/2 - t, t = Anzahl der zu schitzenden Parameter,
als Zah! der Freiheitsgrade bzw. Uberidentifizierungsrestriktionen folgt.

Kritik an der Verwendung des LR-Tests ergab sich vor allem, wegen der
Stichprobenabhingigkeit, der Normalverteilungsannahme und der
unterschiedlichen Sensitivitit auf Art und AusmaB von Fehispezifikationen in
den Modellparametern. Der LR-Test ist nur dann vom Stichprobenumfang n
unabhilingig, wenn das theoretische Modell dem “wahren” Modell zufillig
entspricht. In der Praxis stellen hypothetische Modelle bestenfalls
Approximationen der Realitit bzw. der empirisch zu Uberpriifenden Theorie
dar. Jedes noch so gute Modell kann bei beliebig groBen (kleinen} n und
gegebenem Signifikanzniveau « (vgl. (5.1.1)) abgelehnt werden (vgl.
Bentler /Bonett (1980, S. 591)). Die Wahrscheinlichkeit den Fehler 2. Art zu

51 vgl. Satorra (1989, Annahme 8, S. 136), der als allgemeine Bedingung
asymptotiasch optimale Diskrepanzfunktionen (vgi. Abschnitt (2.1.2.1))
sinfiihrt, wae die Nichtsingularitit der Informationsmatrix und der
asymptotischen Varianz-Kaovarianz-Matrix der Elements s = vechS sowie

bestimmte Verteilungsannahmen voraussatzt.

52 Im LISREL ergibt sich die Likelihood-Quotienten PrufgrBe T aus:
T=x2 = -2(-n/2[rSE*7! + 10g|Z”| - logi8] - (p* + a™)]) = nFFy.
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begehen, nimmt auch zu, wenn komplexere Strukturmodelle mit einer hohen
Anzahl von Uberidentifikationsrestriktionen vorliegen (vgl. Boomsma (1982);
Cudeck/Browne (1983); Wheaton (1987); Balderjahn (1988a)).

Allerdings kénnen giltige Aussagen mit Hilfe des LR-Tests erst nach
der Bestimmung der statistischen Macht, der Wahrscheinlichkeit des
Fehlers 2. Art, getroffen werden. Aus der Kenntnis, daB T fiir groBe
Stichproben (n —®) asymptotisch nichtzentral X2-verteilt ist mit
Nichtzentralitdtsparameter A kann die Anpassungsgiite des Modells und der
Test auf einzelne Restriktionen als

(5.1.2)  Macht = P(X2,,(}) > Cc_),

mit df als Zahl der Freiheitsgrade, Ca als kritischer Wert des Tests,
bestimmt werden (vgl. Satorra/Saris (1985); Matsueda/Bielby (1986)).53

Saris et al. (1987) weisen aber fiir kleine StichprobengréBen nach, daB
die mittels der Macht des LR-Tests getroffenen Entscheidungen sehr
sensitiv auf die Art der Fehispezifikation der Modeliparameter reagieren.
Gleich groBe Spezifikationsfehler in den Modellparametern spiegeln sich in
einer unterschiedlichen Macht des LR-Tests wieder. Zudem besteht auch bei
Analysen basierend auf der Michtigkeit des LR-Tests das Problem der
Abhingigkeit von der StichprobengréBe. GroBe (kleine) Stichprobenumfinge
erhéhen (vermindern) die Macht des Tests (vgl. Matsueda/Bielby (1986,
S. 134-135)).

53 Vgl. Satorra/Saris (1985), Matsusda/Bielby (19868), dise verschiedens
Verfahren vorstellen, wie der Nichtzentralititeparameter A\ approximativ
teicht mit Hilfe der Computerprogramme LISREL bzw. EQS berechnet
werden kann. Ebenso fiihrt die Verietzung der Normalverteilungsannahme
zu inkorrekten nicht mehr aussagefilhigen X2_-warten der LR-PrlfgréBe,

da T nicht mehr zentral X2-varteilt Ist.
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Im folgenden soll niher auf das Problem der Stichprobenabhingigkeit
und den Testverfahren eingegangen werden, die von der StichprobengriBe

und der NormalverteilungsannahmeS4

"unabhidngige”, allgemeingiiltige
Testkriterien, sogenannte Goodness of Fit MaBe, zur Bestimmung der
Anpassungsglite einzelner Modeile und somit zur Modellauswahl zwischen
konkurrierenden Modellen vorschlagen. Tests auf die @iiltigkeit von
Parameterrestriktionen und Fehlspezifikationstests mit dem Ziel der
geeigneten Modelimodifikation werden im einzelnen nicht behandelt. Satorra
(1989) gibt eine umfassende Darstellung der asymptotischen Theorie der
von der Diskrepanzfunktion abhingigen X2-Differenzen-, Score- (Lagrange
Multiplier-) und Wald-Tests auf Fehlspezifikationen und
Parameterrestriktionen3% und zeigt wie bei Abweichungen von den
Verteilungsvoraussetzungen asymptotisch lquivalente Teststatistiken auch
bei nichtsinguldrer Informationsmatrix abgeleitet werden kdnnen.

Verfahren zur Modelimodifikation im Rahmen des LISREL-Modells stellt
Sérbom (1989) basierend auf dem im LISREL VI bzw. VIl implementierten
Modifikationsindex vor, der dem univariaten Lagrange-Multiplier Test auf

Freisetzung eines fixen Parameters entspricht58,

54 Browne (1982, S, 27-100, 1984, S. 88-89, 75-78) sowile
Bentler/Dijkstra (1985, S. 31-34) stellen Korrekturen der LR-PrifgriB8e
bei elliptisch verteiiten beobachtbaren Variablen vor, wobei die
LR-Teststatistik aus der um Mardias muitivariaten Kurtosiskoeffizienten

korrigisrten (vgl. Mardia (1970, (1974)) Diskrepanzfunktion F_  bzw. F,

L

hervorgeht.

55 Fur Fehlepezifikationsteste bei kieinen Stichproben sel auf Saris et al.
(1887) und Luijbens et al. (1888) verwiesen.

568 Fur stetige Variable sind der Lagrangs-Multiplier- und der Wald-Test in
ihrer univariaten und mulitivariaten Form bzw. der Hausman-Fehl-
spezifikatlonstest in Standard-Programmen wise EQS (vgl. Bantler (1989))
bzw. LINCS2.0 (vgl. Schoenberg/Arminger (1989)) implamentiert.

Vgl. auch Engle (1984) fUr eine umfassends vergleichende Darstellung dar

Testverfahren im Rahmen der ML~-Schiitzung.
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5.2 Goodness of Fit MaBe

Zur Uberwindung der Stichprobenabhidngigkeit wurden AnpassungsmaBe
entwickelt, die die verteilungsbedingte Abhdngigkeit von der
StichprobengriBe vermindern sollten. Generell lassen sich die Indizes in
zwei Gruppen aufspalten:

1) Goodness of Fit MaBe (GFI, AGFl), die Transformationen der
LR-PrifgréBe sz darstellen und einen Wertebereich zwischen O und 1
besitzen (vgl. Jéreskog/Sérbom (1988); Tanaka/Huba (1985)).

2) Vergleichende AnpassungsmaBe (NFi, NNFl), die die PriifgroBe T,2
bezogen auf ein restriktiveres Modell beurteilen (vgl. Bentler/Bonett
(1980); Sobel/Bohrnstedt (1985); Bollen (1986, 1989)) und zugleich die
Sparsamkeit (PNFl) in der Modellspezifikation (vgl. James et al. (1982);
Mulaik et al. (1989)) beriicksichtigen.

Sie stellen MaBe zur globalen Erfassung der Anpassung einer
theoretischen Varianz-Kovarianz-Matrix X" an die Stichprobenkovarianz-
matrix S dar. Die Berechnung der einzelnen AnpassungsmaBe erfolgt
entweder durch Bewertung der Residualimatrix S - 2'. oder sie basieren
auf den Minima der Diskrepanzfunktionen bzw. den X2-Werten der LR-
PrilfgréBe fir verschiedene restriktive und weniger restriktive Modelle.

Als dritte Gruppe kdnnen die Informationskriterien (AIK, SIK, CAtK)
basierend auf Akaike und Schwartz unterschieden werden (vgl. Akaike
(1987); Schwartz (1978); Cudeck/Browne (1983); Bozdegan (1987)), die
aber keine Goodness of Fit MaBe darstellen, sondern &hnlich der
LR-PriifgréBe Ty 2 die mangelnde Anpassung durch signifikant groBe Werte
anzeigen und somit zur Modellselektion herangezogen werden kénnen, wobei
Verluste von Freiheitsgraden wegen Uberparametrisierung durch geeignete
Korrekturen erfaBt werden.

Der Anspruch visler neu entwickelter Goodness of Fit MaBe, unabhiingig
von der StichprobengrdBe des jeweiligen Datensatzes zu sein, konnte meist
nicht erfiillt werden. Ergebnisse aus Simulations- und Vergleichsstudien von
Anderson/Gerbing (1984), Boomsma (1982, 1985), Balderjahn (1988a),
Wheaton (1987), Marsh et al. {1988) belegen, daB mit Ausnahme der auf
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Bentler/Bonett (1980) bzw. Tucker/Lewis (1973) basierenden
nichtnormierten Anpassungsverbesserungsindizes alle anderen MaBe stark
mit dem Stichprobenumfang variieren.

Im folgenden werden die wichtigsten Goodness of Fit MaBe und
Modellselektionskriterien kurz vorgestellt und anschlieBend im Rahmen einer
genesteten Modellstruktur auf zwei empirisch iberpriifte, konkurrierende
Modellstrukturen zur Erklérung des Preis-, Produktions- und
Lageranpassungsverhaltens von deutschen und franzésischen Unternehmen
iibertragen, ohne daB eine inhaltliche Interpretation der verwendeten
Modellstrukturen erfolgt. Ergénzend wurden die jeweiligen Indizes mit
verschiedenen Schitzverfahren (Maximum Likelihood- bzw. asymptotisch
verteilungsfreie Schitzung) berechnet, um bei der vergleichenden
Indexanalyse einen Einblick in die Robustheit der Indizes bezogen auf die
jeweiligen Schitzverfahren zu erhalten (vgl. auch Tanaka (1987,
S. 138-140)). '

Jéreskog/Sérbom (1988, S. 43) schlagen als Goodness of Fit Indizes

w($"'s - )2

(5.2.1a)  GFI = _
tr(Z"'S)

und den um die Anzah! der Freiheitsgrade df korrigierten GFi-Index

(5.2.2a)  AGFl = 1 - [(p* + q*)(p* + q* + 1)/2df |[1 - GF1]

bei Anwendung der ML- wund GLS-Schiitzung flir normalverteilte
beobachtbare Variable vor bzw. in der veraligemeinerten Form (vgl.
Tanaka/Huba (1985, S. 199-200))57

57 Tanaka/Huba (1985, S. 199) lsiten bel GUItigkeit der
Normaliverteilungsannahme aus der GLS-Schitzfunktion Fos (vgl.
(2.1.2.2.3)) den richtigen QLS - QFI = 1 - tr(I - i's“‘)z/z'. z® = p* «

q'. im Rahmen der GLS-Schiitzung ab.
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wrfu-172(s - $*%u-172]2
(5.2.10)  GFl, =1 - ! ( ) ] .
wr(u-1/2sy-1/2)2

(5.2.2b)  AGFI, = 1 - [(p* + q*)(p* + ¢* + D/2af |[1 - GF1 ],

fir asymptotisch verteilungsfreie Schétzverfahren, mit U als konsistenten
Schétzer der Varianz-Kovarianz-Matrix der asymptotischen Verteilung von
n'/2(s - ¢*) (vgi. (2.1.2.1.4)) bzw. allgemein fir U = $*(ML), U = S(GLS)
vor. GFl und AGFlI messen den Anteil der durch das Modell insgesamt
reproduzierbaren Stichprobenkovarianzen, wobei der AGFI-Index eine
Straffunktion fur die Einfihrung zusédtzlicher Modellparameter enthilt.
Obwoh! beide Indizes einen Wertebereich zwischen O und 1 besitzen, kénnen
GFl und AGF! negative Werte annehmen (vgl. Jéreskog/Sérbom (1988,
S. 43)}). Dies gilt vor allem fir den AGFl-Index, da die Straffunktion die
Einbeziehung zusitzlicher Parameter iiberkorrigieren kann (vgl. Marsh et
al, (1988, S. 396-398)). Wheaton (1987, S. 130) und Mulaik et al. (1989,
S. 435-436) machen zudem darauf aufmerksam, daB Unklarheit dariiber
besteht, gegen welche Alternativhypothese, saturiertes bzw. vollkommen
beschrinktes Nullmodeil, im Rahmen von genesteten Modellstrukturen
getestet wird. Generell liegt eine gute bzw. perfekte Anpassung des
jeweiligen Modells an die Daten vor, wenn GFt und AGF| nahe an 1 liegen
bzw. gleich 1 sind. Nachteilig wirkt sich aus, daB beide Indizes hochgradig
vom Stichprobenumtang n abhingen (vgl. Babakus et al. (1987,
S. 226-227)).

Grundlage der von Bentler/Bonett (1980) und Bentler (1983b),
aufbauend auf den “Reliability Coefficient”™ von Tucker/Lewis (1973),
entwickelten normierten und nichtnormierten Anpassungsverbesserungs-
indizes ist die Uberlagung, in Anlehnung an sequentielle X2-Differenzen-
Tests, 2zwei bzw. mehrere Modelle im Rahmen einer genesteten
Modellstruktur bei gleichem Datenmaterial miteinander zu vergleichen. Die

genesteten Modelle

(5.2.3) Mgs v Miy ooy Mpy oy M,
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mit zugehérigen LR-X2-Werten und Freiheitsgraden

(5.2.4) Tor oo Ton oy Ty ey T, und df, ooy df, oy df, o, df,

reichen vom restriktivsten Modell My, das auch als Nulimodell bezeichnet
wird, Uber das zu iiberpriifende theoretische Modell M‘. zum saturierten
Modell M_. Dabei heiBt genestet, daB die jeweiligen Moadelle beziiglich der
Kovarianzmatrix und nicht beziiglich der jeweils enthaltenen, sukzessive
beschrinkten (freigesetzten) Parametern genestet sind.3® Das Modell Mj
ist bezogen auf das Madell M, demnach hinsichtlich der Kovarianzmatrix
genestet, wenn die fiir Mj erhiltlichen Kovarianzmatrizen eine Teilmenge
derjenigen von M, darstellen (vgl. Sobel/Bohrnstedt (1985, S. 155);
Bentier /Bonett (1980, S. 592-593)). Als Nulimodell ziehen Bentier/Bonett
(1980, S. 596, 600) meist das Modell der unabhingigen beobachtbaren
Variablen heran. Entsprechend sind der normierte und nichtnermierte
Anpassungsverbesserungsindex NFl, bzw. NNFl, durch

(To - T)
(5.2.5) NFlg = ———— , 0 < NFl, < 1,
TO

und

To/dfg - T,/df,
(5.2.6) NNFly = ——————2— | 0 < NNFI, < 1,
To/dfg - 1

(vgl. Bentlar (1989, S. 113-114)) gegeben.

58 Vgi. auch Diskusalon in Mulalk et al. (1989, S. 431-432).
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Sowohl der NFI- als auch der NNFI-Index messen die
Anpassungsverbesserung des interessierenden Modells M, gegenliber dem
(sehr} restriktiven Nullmodelt M,. Wie im Fall des AGFl-Index kann der
NNFI Werte auBerhalb des vorgeschriebenen Wertebereichs annehmen, wenn
To/dfy - T‘.,"t'.lfj > Tj (NNFI < 0) oder Tj < df] ist. Kieine StichprobengréBen
bewirken, daB der NFl-index auch bei korrekten Modellen wegen der
signifikanten Unterschétzung des Erwartungswertes E(NFIl) eine schlechte
Modellanpassung mit Werten deutlich < 1 anzeigt (vgl. Anderson/Gerbing
(1984, S. 155-173)).

Im Unterschied dazu enthiit der NNFi-Index wegen der asymptotischen
X2-Verteilung von Tl mit df, Freiheitsgraden, vorausgesetzt das Maodell ist
korrekt und die beobachtbaren Variablen sind normaiverteilt, den
Erwartungswert von T‘/dfj. E(T‘/dfl) = E(FFl/ndfl) = 1/n, n = N-1, wodurch
der erwartete Stichprobenfehler korrigiert und die systematische
Verzerrung und Variabilitit des NNF1- im Vergleich zum NFl-Index auch bei
kleinen Stichprobenumfingen wesentlich verringert wird (vgl. Balderjahn
(1988b, S. 284); Marsh et al. (1988, S. 406-407).5°

Beim empirischen Vergleich der jeweiligen Indizes wird der

nichtnormierte Anpassungsverbesserungsindex in der Form®°

59 Dles gilt auch dann, wenn M‘ und/oder M, fehlspezifiziert sind und
samit FFJ und FFq asymptatisch nichtzentral X2-verteilt mit
Frelheitegraden df,. dfy und Nichtzentralititsparametern Xi = MI’ bzw. X g
= Mlo. mit MIl bzw. Mlo ale Modifikationsindizes des fehispezifizierten
Maodellparameters, der asymptotisch dem Nichtzentralititeparameter

entepricht (vgl. Saris ot al. (1987, S. 118); Steiger et al. (1985, S. 258)).

60 In dlesar Form entspricht der NNFl-Index dem von Bollen (1989,
S§. 305-3086) vorgesteliten Anpassungeverbesserungsindex 85 = T - T]/To

- df , der allerdings auf der Annanme beruht, dad T‘ = nFF] asymptotisch

i

zentral Xz-vortollt lat.
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(5.2.7) NNFl, = (FFy - FF,)/(FFg - df;/n), n = N - 1,

berechnet. FF, bzw. FF,. sind die zu My bzw. Mj gehdrigen Minima der
Diskrepanzfunktion.

Die Formel verdeutlicht, daB der nichtnormierte Index asymptotisch fiir
N —» gegen den Erwartungswert

(5.2.8) E(NNFI) = NFI

konvergiert {vgl. Mulaik et al. (1989, §. 434)).

Wesentlicher Kritikpunkt von Sobel/Bohrnstedt (1985, S. 156f.) an den
von Bentler/Bonett (1980) vorgeschlagenen Anpassungsverbesserungsindizes
NFl  bzw. NNFI ist die Verwendung des theoretisch inhaltslosen,
hochrestriktiven Modells der unabhiingigen beobachtbaren Variablen als
Null- bzw. Basismodell, das dann mit substantielleren thsoretisch fundierten
Modeilen verglichen wird. Jeder zusitzlich in das Modell eingefiihrte
Parameter, ob sinnvoll oder nicht, fUhrt verglichen zum restriktiven
Nulimodell zu einer Verbesserung der Modellanpassung. Die Sensitivitiit des
NFI- bzw. NNFi-Index wesentliche Unterschiede von zwei konkurrierenden
Modellen anzuzeigen wird dadurch vermindert. Sobel/Bohrnstedt (1985, S.
161-162, 170-172) schiagen deshalb als Alternativen konfirmatorische
MeBmodelle und/oder aus der Theorie abgeleitete weniger restriktive
Nuiimodelle als M, vor (vgl. auch Bentler/Bonett (1980, S. 599} sowie
Bollen (1986, S. 376)).

Zur Berlicksichtigung der Sparsamkeit in der Modellspezifikation werden
die folgenden Parsimony-Fit Indizes

(5.2.9a) PNFI1 = (df‘/dfo)NFl, 0 < PNFI1 < 1,

(vgl. James et al. (1982, S. 152))
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und
(5.2.90)  PNFI2 = {24t /[2*(z* - DI}[(To - T)/(T; - a1} ],

0 < PNFI2 < 1, z% = p* + q*,

(vgl. Mulaik et al. (1989, S. 440)) als weitere Goodness of Fit MaBe im
Rahmen des Indexvergleiches eingeflihrt. Ahniich den Akaike- und

Schwartz-informationskriterien
(5.2.10) AlK = Tj/n + 2t/N,

(5.2.1n  SIK = T,/n + (t + In(N))/N,

t = Anzahl der zu schitzenden Parameter,

(vgl. Cudeck/Browne (1983, S. 154))

bzw. dem konsistenten Akaike-Informationskriterium von Bozdogan

(5.2.12)  CAIK = T, - (In(N) + 1)df,

(vgl. Bozdogan (1987, S. 358-359)), die jeweils das Modell mit dem
kieinsten AIK-, CAIK- und SIK-Wert priferieren, enthalten die
Parsimony-Fit Indizes PNFI1 und PNFI2 eine Korrektur fiir den Verlust an
Freiheitsgraden, wenn zusitzliche Parameter, die kinstlich die
Anpassungsglite des Modells verbessern, eingefllhrt werden.

Ein hoher NFI- bzw. NNFl-Index, der mit einem niedrigen PNFI1 bzw.
PNFI2-Index korrespondiert, zeigt an, daB die Anpassungsgiite Uberwiegend
von den Parameterschitzwerten (Daten) bestimmt wird, wogegen ein groBer
Anteil des Goodness of Fits, von den Daten unabhiingig, unerklirt bleibt (vgi.
Mulaik et al. (1989, S. 438-439)).
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Den Ausgangspunkt des Indexvergleiches bilden zwei konkurrierende
Modelle M, M,. zur Erkldirung des Produktions-, Preis- und
Lageranpassungsverhaltens deutscher und franzdsischer Unternehmen des
Verarbeitenden Gewerbes, die im Rahmen einer genesteten Modellstruktur
bei Verwendung der ML-Schidtzung (ML) und des asymptotisch
verteilungsfreien Schitzverfahrens (AOF) miteinander vergiichen werden.
Das in Abbildung | dargestellte Modell M; enthilt die drei endogenen latenten
Variablen Produktionserwartungen n,*, Preiserwartungen ”2‘ und den
gewiinschten Nettolagerbestand ”3" die simultan voneinander abhingen und
von den zwei exogenen latenten Variablen Nachfrageerwartungen E‘* und
Kostendnderungen 52' beeinfluBt werden.

Abbildung I: Strukturmodell M, mit drei endogenen latenten
Faktoren und symmetrischer Behandlung der

Lagerbestandsvariablen y“. y,‘
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Bei ML- bzw. ADF-Schitzung enthdlt das Modell M, zehn bzw. acht
beobachtbare Variable z = (y*, x*'), was darauf zuriickzufiihren ist, daB der
Kostenfaktor Ez’ im Rahmen der ADF-Schitzung nur durch einen Indikatar
abgebildet werden konnte. Die Verminderung der Indikatorzahl von zehn auf
acht trifft auch auf das in Abbildung 1! wiedergegebene Modell Mj zu.

Abbildung : Strukturmodell Ml mit vier endogenen latenten Faktoren
und asymmetrischer Behandlung der Lagerbestands-
variablen y", y‘.

g%

Y,
€,

e';‘a!
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Ml unterscheidet sich von MI dadurch, daB die
Nettolagerbestandsvariable in zwei einzelne Faktoren, Lagerbestands- und
Auftragsbestandsbeurteilung, ns" und n4‘. aufgespaltet wurde, wobei in
dieser Modellspezifikation keine Abhdngigkeiten zwischen ns" und n4'
formuliert wurden. Beide Modelistrukturen MI. M‘ erfliillen die notwendige
Bedingung, daB die Zahi der Varianz-Kovarianz-Gleichungen grdBer als die

Anzahl der zu schitzenden Modellparameter ist.8?

Das Zijel ist es, die Modelle Mi und Mj hinsichtlich der symmetrischen
bzw. asymmetrischen Formulierung der Lagerbestandsvariablen y‘*, y_.,.,*'b
mittels der vorgestellten Fit-MaBe in ihrer Anpassungsglite an die Daten
zu differenzieren. Als Datengrundlage zur Schétzung der Modelle M,, MJ und
zur Berechnung der Goodness of Fit Indizes dienen Querschnittsdaten des
deutschen bzw. franzésischen Konjunkturtests flir das Jahr 1986, die in
monatlichen bzw. vierteljihrlichen Befragungen vem Institut fiir
Wirtschaftsforschung (IFO) in Miinchen bzw. dem INSEE in Paris fUr die
Unternehmen des Verarbeitenden Gewerbes erhoben werden. Die
Stichprobenumfénge betragen N = 1112 flr den IFO- bzw. N = 230 flir den
INSEE-Datensatz.

Aufgrund der Vielzahl an qualitativen beobachtbaren Variablen, die in
den beiden Datensitzen enthalten sind, wurde neben der ML- eine
asymptotisch  verteilungsfreie  Schitzung der genesteten Modelle
durchgefiihrt. Somit ist ein Vergleich der Modelle und der berechneten
Indizes in Abhingigkeit des Schitzverfahrens mdglich (vgl. Browne (1984);
Muthdn/Kaplan (1985); Tanaka (1987)).

Entsprechend den beiden Modellstrukturen M,, M, wurden in Anlehnung
an die Kritik von Sobel/Bohrnstedt (1985) das konfirmatorische 5- bzw.

6-Faktorenmodell neben dem restriktivsten Nulilmodell M das keinerlei

°’
Beziehungen zwischen  den beobachtbaren Variablen (nur die
Diagonalelemente von L* werden geschiitzt) zuldBt, als weniger restriktive,

theoretisch sinnvolle Nulimodelle M, bzw. M, in die Analyse miteinbezogen.

81 Bsi der Modellachiitzung werden die Fehler e®, 5 bel latentan Variablen
mit nur einem Indikator aus schiitztechnischen und tdentifikatiensgrinden
auf Null gesetzt. Das bedeutet, daB8 die zugehlirige latente Variable als
direkt besobachthar angenommen wird. Bel endogenan latenten Variablen
ist der MeBfehler e” im jeweiligen Stérterm der Strukturglaichung

anthalten.
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Die genestete Modellreihe ist somit durch

(5.213) My (M CMp KM KM <M

i j s’

mit Freiheitsgraden df, > df, > df, > df, > df; > df, = 0 und M_ als dem
gerade identifizierten, saturierten Modell, gegeben. Als Goodness of Fit
MaBe wurden fur alle Modelle die Indizes GFl, AGFI, AIK, SIK, CAIK, NFl,,
NNFt,, PNFi1, PNFI2 berechnet.

Die nichtnormierten und die Parsimony-Anpassungsverbesserungsindizes
wurden zusdtz)ich flr die alternativen Nullmodelle M, und M, ermitteit. Die
Ergebnisse der Modellanpassung von M, Mj sind in den Tabellten | — H fir
beide Stichproben getrennt nach der ML- und ADF-Schiétzung
zusammengefaBt. Jeweils die ersten drei Zeilen zeigen die Ergebnisse fir
die Nullmodelle Mo, M1 und Mz'

Fiir beide Stichproben zeigt sich daB die LR-Werte T, 2 fiir die drei
alternativen Nulimodelle deutlich abnehmen. Dies gilt insbesondere fiir den
IFO-Datensatz (N = 1112). Bei ML-Schitzung sinkt sz von 5077,49 des
Modells M,:> auf 1557,62 des 5-Faktorenmodells M,. Eine Ausnahme stellt
das 6-Faktorenmodell M, dar, das gegeniiber dem Modell M, unabhingig
vom Schitzverfahren in beiden Datensitzen stets hdhere Werte der
LR-PriifgréBe Ty 2 aufweist. Dieser Unterschied kénnte ein Hinweis auf eine
mdagliche Uberfaktorisierung sein, daB ndmlich anstelle der sechs nur fiinf
latente Faktoren die Beziehungen zwischen den beobachtbaren Variablen
erkliren. Entsprechendes gilt fir die Anpassungsverbesserungsindizes der
Nullmodelle My, M,, M. Folglich ist das 5-Faktorenmodell M, das Nullmodell
mit den héchsten Indexwerten 0,276 bzw. 0,693 (ML) und 0,167 bzw. 0,404
(ADF) fiir den Bentler/Bonett-Index NFIo und 0,295 bzw. 0,704 (ML) und
0,178 bzw. 0,414 (ADF) fiir den NNFi,-index, die die Verbesserung der
Modellanpassung gegeniiber dem absoluten Nullmodell wiedergeben.

Demnach wire zu erwarten gewesen, daB die NFIO- und NNFIO-Werto
fir M,, M‘ eine Entscheidung fiir das Strukturmodell M, zur Folge hitten.
Allerdings sind alle Werte der NFI- und NNFl-indizes in den beiden
Stichproben fiir beide Schitzverfahren anndhernd gleich. Das gilt ebenfalls
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Tabelle I: Globale Goodness of Fit MaBe flr die allgemeinen Modellstrukturen M,.M, be

Modeli Tx2 DF GFl AGFI  AIK CAIK SIK NFlq  NFl, N

Stichprobe: N=230

My: absolutes Nullmodell 789,09 28 0,525 0,389 1,792 608,82 1,781 - -
M,: S5-Faktorenmodell 571,32 28 0,693 0,558 1,343 410,37 1,319 0,276 - [s
M,: 6-Faktorenmodel! 601,94 26 0,66t 0,531 1,401 434,46 1,381 0,237 "
M;: Strukturmodell Mi 177,35 14 0,870 0,667 0,579 87,22 0,507 0,775 0,690 O
Mj: Strukturmodell Mj. 89,30 12 0,903 0,708 0,404 12,04 0,323 0,887 0,945 O
M,: Saturiertes Modell - [ 1,000 Div/0 0,313 - 0,160 1,000 1,000 1

Stichprobe: N = 1112
My absolutes Nulimodell 5077,49 45 0,542 0,440 2,303 4716,90 2,300 - -

M,: 5-Faktorenmodell 157,62 40 0,797 0,721 0,728 1237,06 0,721 0,693 - o
M,: 6-Faktorenmodell 2133,50 4% 0,720 0,625 0,985 1804,92 0,879 0,580 "

Mi: Strukturmodeil M, 558,00 30 0,914 0,842 0,296 317,61 0,280 0,890 0,642 O
Mj: Strukturmodell M) 507,21 27 0,921 0,840 0,279 290,83 0,260 0,900' 0,674 O
M_: Saturiertes Modell - <] 1,000 Div/0 0,099 - 0,056 1,000 1,000

1) Die entsprechenden Werte sind ¢ 0 und werden nicht ausgewiesen. Die negativen Werte ergeber
2) Alle ausgewiesenen Ty2-Werte sind signifikant mit Wahrscheinlichkeit p = 0,000.

3) Hier wurde das Modell M; mit dem Nullmodeil M, verglichen. Die berechneten Indexwerte belege
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i der ML-Schétzung

IFl, NNFl, NNFl, NNFl, PNFIl, PNFIl,  PNFIl, PNFI2, PNFI2, PNFI2,
,051% 0,295 - 0,053 0,246 - 0,055 0,254 - -

- 0,254 " - 0,220 " - 0,228 n -
.,705 0,804 0,725 0,739 0,388 0,155 0,128 0,395 0,353 0,361
,945 0,915 0,977 0,978 0,380 0,080 0,071 0,390 0,412 0,412
,000 1,000 1,000 1,000 - - - - - -
271 0,704 - 0,275 0,616 - 0,264 0,621 - -

- 0,590 " - 0,528 " - 0,533 " -
,738 0,901 0,667 0,760 ©0,593 0,520 0,424 0,597 0,436 0,499
,762 0,910 0,699 0,782 0,540 0,468 0,382 0,543 0,412 0,463
,000 1,000 1,000 1,000 - - - - - -

» sich aus der Tatsache, daB die X2-Werte der LR-PrlfgréBe T, kleiner als T, sind

n, daB im wesentlichen kein Unterschied zwischen den Modellen M,, M, besteht.

Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM

via free access



Tabelle 1l: Globale Goodness of Fit MaBe fir die aligemeinen Modelistrukturer

Modell Ty2 DF GFi AGFI AlK CAIK SIK NFi1,
Stichprobe: N=230

Mo= absolutes Nullmodell 862,71 28 0,515 0,376 1,953 882,44 1,842 -
M1: 5-Faktorenmodell 718,40 25 0,596 0,418 1,684 557,45 1,840 O,t6€
M,: 6-Faktorenmedell 730,89 26 0,569 0,431 1,683 563,50 1,663 0,18
Mi: Strukturmodell M, 40,85 14 0,977 0,941 0,280 -49.,28 0,208 0,9!
Mi: Strukturmodell M] 39,84 12 0,978 0,933 0,296 -37,42 0,215 0,9/
M_: Saturiertes Modeil - [+] 1,000 Div/0 0,313 - 0,180 1,01
Stichprobe: N = 1112

Mg: absolutes Nulimodeil 1996.39 28 0,690 0,601 0,913 1772,00 0,912 -
M1: S-Faktorenmodell 1190,63 25 0,815 0,734 0,558 980,28 0,553 0,4
Mz’ 6-Faktorenmodell 1407,42 26 0,781 0,697 0,651 1199,0§ 0,648 0,2¢
MI: Strukturmodell M.I 69,32 14 0,989 0,972 0,071 -42,87 0,057 0,9
Ml’ Strukturmodel! Mj 64,45 12 0,999 0,970 0,072 -231,72 0,057 0,91
M_: Saturiertes Modell - 6] 1,000 Div/0 0,065 - 0,039 1,0¢

1) Die entsprechanden Werte sind < O und werden nicht

ausgewiesen. Die negativen W

2) Alle ausgewiesenen Ty2-Werte sind signifikant mit Wahrschainlichkeit p = 0,000.

3) Hier wurde das Modell M; mit dem Nullmodeil M, verglichen. Die berechneten Inde>
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NFl, NFI2 NNFIo NNFI1 NNFI2 F’NFHo PNFH1 F’NFII2 PNFIZD F’NFIZ1 F’NFIZ2
7 - 0,017 0,178 - 0,018% 0,149 - 0,016 0,154 - -
3 i - 0,163 " - 0,142 » - 0,148 ” -
53 0,943 0,944 0,985 0,981 0,981 0,476 0,094 0,082 0,484 0,48t 0,481
54 0,945 0,945 0,981 0,977 0,377 0,409 0,080 0,070 0,415 0,412 0,412
50 1,000 1,000 1,000 1,000 1,000 - - - - - -
>4 - 0,154 0,414 - 0,157 0,360 - 0,148 0,365 - -
35 " - 0,303 " - 0,274 " - 0,276 " -
55 0,942 0,951 0,979 0,964 0,970 0,483 0,226 0,159 0,486 0,467 0,480
58 0,948 0,954 0,974 0,969 0,974 0,415 0,226 0,159 0,417 0,479 0,482
>0 1,000 1,000 1,000 1,000 1,000 - - - - - -

/erte ergeben sich aus der Tatsache, daB die X2-Werte der LR-PriifgrdBe T, kleiner als T3 sind.

(werte belegen, daB im wesentlichen kein Unterschied zwischen den Modellen M, M, besteht.
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fiir die auf den alternativen Nullmodellen M, bzw. M, basierenden NF|1/2-
bzw. NNFI,/,z-Indizes. Beide Modelistrukturen wunterscheiden sich im
wesentlichen nicht voneinander. Eine deutliche Priferierung der
Modellstruktur M, zeigen die NFI- und NNFl-indizes lediglich im
INSEE-Datensatz bei der ML-Schédtzung an.

Im Gegensatz dazu flihrt der Vergleich der Informationskriterien AlK,
CAIK, und SIK zu dem Ergebnis, daB tendenziell die Modellstruktur Mj vor
allem bei Anwendung der ML-Sch3tzung dem Modell M, vorzuziehen ist,
trotz der Korrektur des Verlustes an Freiheitsgraden. Dabei falit auf, daB
die Index-Werte im Rahmen der ADF-Schitzung deutlich geringer ausfallen.
Das Akaike-, AIK, bzw. das konsistente Akaike-Informationskriterium,
CAIK, erreichen ihre minimaisten Werte 0,072 bzw. -42,87 (vgl. Tabelle 1)
fir den gréBeren IFO-Datensatz.

Kontrdre Aussagen lassen sich dagegen aus den Parsimony-Fit Indizes
ableiten. Mit Ausnahme der PNFI2,- und PNFI2,-Werte fiir das
Strukturmodell Mj bei der ML-Schitzung mit den INSEE-Daten schneidet
das Modell M, besser ab, worin die Sparsamkeit der Modellparametrisierung
zum Ausdruck kommt. Uberraschend sind jedoch die Index-Werte PNFlIl, =
0,616 und PNFI2° = 0,621 fur das Modeli M‘ im Rahmen der ML-Schitzung.
Demzufoige ist das S5-Faktorenmodell bei relativ hohen Goodness of Fit
MaBen NFIO = 0,693 bzw. NNFIo = 0,704 allen anderen Modellen aufgrund
der parametersparenden Spezifizierung und der im Vergleich zu den
anderen Modellen iberdurchschnittlichen, von den Daten wunabhingigen
Modellerkldrung Uberlegen. Im allgemeinen sind die Parsimony-Fit Indizes
fir M, und M,. mit Werten von 0,071 — 0,597 (vgl. Tabelie I) und 0,070 —
0,486 (vgl. Tabelle (1) verglichen mit den anderen Goodness of Fit MaBen
sehr niedrig. Dies 1Bt den SchluB zu, daB trotz adiquater Reproduktion der
Daten die verbleibenden unabhingigen Elemente wenig zur Erkldrung des
Goodness of Fits beitragen.

AbschlieBend bleibt anzumerken, daB der durchgefiihrte Index-Vergleich
keine eindeutige Aussage dariiber zuldBt, welche Modelistruktur, Mi bzw.
Mj. "besser” ist. Flir beide Modellstrukturen ergeben sich gegeniliber den
drei alternativen Nullmodellen meist liberdurchschnittlich hohe Goodness of
Fit MaBe, wobei sich die Indizes mit steigendem Stichprobenumfang und

verteilungsfreier Modellschidtzung verbessern. Wihrend die
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Parsimony-Indizes einen Hinweis darauf geben kdnnen, welches das
einfachste Modell unter den bestangepaBten ist, besteht keine Méglichkeit
Parameterrestriktionen im einzelnen zu testen. Hinzu komm¢t, daB hohe bzw.
niedrige Goodness of Fit Werte auch die Folge von Fehlspezifikationen der
Parameter und der Verletzung der Verteilungsvoraussetzungen sein kdnnen.
Dies macht es erforderlich neben der Modellanpassung auch die

62  Ju iiberpriifen und

zugrundeliegenden  Verteilungsvoraussetzungen
geeignete Tests auf Fehispezifikationen wie LM- und Wald-Test (vgl.
Satorra (1989)) durchzufiihren, die durch anschlieBende Modelimodifikation

eine sinnvolle der Theorie entsprechende Modellselektion erlauben.

82 vgl. Schoenberg/Arminger (1988), Bantier (1989), J8reskog/S#rbom
(1988), sowie Muthdn (1988), die in Programmpaketen wie LINCS2.0,
EQS, LISREL v sowie LISCOMP standardmiiBig die
Normalverteilungasannahme flir stetige und/oder qualitative Variable mit
geordneten Kategorien durch Berechnung standardnormalverteilter
Schiefe- und Kurtosisparameter bzw. durch g..lgn.t._xz-Tcntn fur

Paare oder Triple von qualitativen Variablen Uberpriifen.
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6. Effektzerlegung in rekursiven und nichtrekursiven Modell-
strukturen

Ein wesentlicher Bestandteil in der Interpretation der empirischen
Ergebnisse von latenten Strukturmodellen ist die lineare Effektzerlegung der
bivariaten Beziehungen zwischen den Variablen in die direkten und indirekten
Komponenten. Der Gesamteffekt einer latenten Variablen auf andere
abhidngige Variable ist die Summe aller direkten und indirekten Effekte und
entspricht dem Koseffizienten der reduzierten Form eines gewdhnlichen
simultanen Gleichungssystems mit dem Unterschied, daB anstelle des
exogenen beobachtbaren Variablenvektors X* jetzt der Vektor der exogenen
latenten Variablen E' steht.

Grundiage der Effektzerlegung bilden die Struktur- und MeBgleichungen

(6.1} y* = Ay'n* + *,
(6.2) x* = ATEY « 8,
(6.3) n* = B8%n* + o%¢* + ¢*

des Modeils, wobei B'. I'* die Matrizen der strukturellen direkten Effekte
zwischen den endogenen und exogenen latenten Variablen sind.
Ublicherweise werden die Modellstrukturen mittels Pfaddiagrammen (vgl.
Wright (1934); Simon (1953)), wie in den Abbildungen |, |l des
vorangegangenen Kapitels graphisch veranschaulicht. Pfaddiagramme
ermiglichen es, die simultanen Beziehungen zwischen den latenten Variablen
und den EinfluB auf die becbachtbaren Indikatoren in ihren Wirkungsketten
nachzuvollziehen. Fiir die Interpretation der einzelnen Effekte ist dabei von
besonderem Interesse, ob direkte Effekte durch bestehende indirekte
Effekte verstlirkt aufgehoben oder iiberkompensiert werden.

Die in den Abbildungen I, !l dargesteliten Modelle sind Beispisle fUr
nichtrekursive Modellstrukturen, die im Unterschied zu rekursiven
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Modelistrukturen simultane Abhingigkeiten der n*'s enthalten, wodurch das
Problem auftritt, daB endogene latente Variable indirekte Effekte auf sich
selbst ausiiben kdnnen. Die indirekten Effekte sind somit nicht mehr rein
additiver sondern auch bedingt durch die Schleifeneffekte, multiplikativer
Natur (vgl. Freeman (1982, S. 59-62)). Aus diesem Grund miissen bei der
Effektzerlegung in nichtrekursiven Moadellstrukturen bestimmte
Stabilititsbedingungen (vgl. Bentler/Freeman (1983)) erfillt sein, die die
Existenz und Stabilitit der indirekten Effekte gewdhrleisten.

Zundchst soll auf die klassische Effektzerlegung in LISREL-Modellen
eingegangen werden. Der Gesamteffekt setzt sich aus der Summe aller
direkten und indirekten Effekte des Modells zusammen. AnschlieBend
werden spezifische indirekte (vgl. Sobel (1986); Bollen (1987); Fox (1985))
und sogenannte nichtkausale Effekte (vgli. Fox (1980); Freeman (1982)) als
Erweiterungen der klassischen Effektzerlegung vorgestellt. Nichtkausale
Effekte beinhalten dabei Schein- (Spurious-) effekte und nichtanalysierte
Effekte, die auf der nichtanalysierten Kovarianz der exogenen latenten
Variablen beruhen (vgl. Freeman (1982, S. 15-17, 49)). Wihrend die
Bestimmung spezifischer indirekter Effekte auf der Grundlage der
Gesamteffektzerliegung im Sinne der reduzierten Formkoeffizienten erfolgt,
beruht die Einbeziehung nichtkausaler Effekte auf der Zerlegung der
bivariaten Regressionskoeffizienten zwischen den jeweiligen exogenen und
endogenen latenten und beobachtbaren Variablen, wobei die Fehler- und
Stérvariablen miteingeschlossen werden. Eine tabellarische
Zusammenfassung der behandelten Effekte ist im Anhang zu diesem Kapitel
enthalten.

6.1 Klassische Effektzerlegung im aligemeinen LISREL-Modell

Die Berechnung der Qesamteffekte eines Modells kann entweder iiber die
unendliche Summe von Matrizenpotenzen beliebiger Ordnung (vgl. Fox
(1980); Sobel (1986)) oder iiber die Koeffizienten der reduzierten Form von
(6.1) — (6.3) erfolgen (vgl. Graff/Schmidt (1982); Bollen (1987)).
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Die Gesamt- und die Summe der indirekten Effekte lassen sich jeweils

in vier Bereiche aufgliedern. Fiir die endogenen fatenten Variablen n* sind
die Gesamt- und indirekten Effekte n*—>n* als

(6.1.1a) T age = lim f B*" ,

k—o r=1
mit k als Linge der Effekte zwischen den n*k.

und

{6.1.1b) l o e=T e «-B*

definiert (vgl. Fox (1980, S. 12); Sobel (1986, S. 165)) unter der
Voraussetzung, daB der Grenzwert existiert. Der Grenzwert existiert, wenn
fir den Absolutwert des gréBten Eigenwertes p der quadratischen Matrix B*

(6.1.2) e(8%) <1

gilt. Ist die notwendige und hinreichende Bedingung erfiillt, dann konvergiert
die unendliche Summe wegen B*"—0 flr k—> gegen die endliche Matrix

(6.1.3) Toeqe = B* +B*2 483 4+ 8% = (1-8")7" -1

Fir nichtrekursive Modelle bedeutet das, daB der Effekt der n"s auf
sich selbst gleich Null und das System stabil ist (vgl. Bentler/Freeman
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(1983, S. 144); Bollen (1987, S. 42-44)). Sind ein bzw. mehrere Eigenwerte

von B* gleich bzw. gréBer Eins, so sind Tn‘n' und In’n' nicht definiert.®3

Bei rekursiven Modellstrukturen konvergiert die geometrische Reihe in
(6.1.3) stets zu einer Matrix mit endlichen Elementen, da B*"~' = 0 ist fiir
r > m, die Anzahl der endogenen latenten Variablen n' {vgl. Freeman (1982,
S. 45)). Die Gesamt- und indirekten Effekte von £*—n” ergeben sich dann
aus Gleichung (6.1), die sich nach wiederholtem Einsetzen von (6.1) in n* als

(6.1.4) n* = B*n™ + T*E* + Ot

B‘(B‘n‘ + F‘E‘ + CQ) + F‘E‘ + ci

- Bﬁznﬁ N (|+B‘)(F‘E‘ . C')

=B"n® + (1 + B* + B*2 » ...« B*U)r¥e* 4 *

darstellen lassen (vgl. Bentler/Freeman (1983, S. 143)).

Bei Existenz der indirekten Effekte foigt flr E*—n*

83 Bentier/Freeman (1983, S. 144) machen darauf aufmerksam, daB die
Ubsrprifung der Stabilitit und somit der Existenz der indirekten Effekts
in nichtrekursiven Modellen im Rahmen des LISREL-Pragramms bel
Einzelfillan problematisch ist. Statt p(B.) < 1 wird in LISREL VIl als
Stabilitits- und Konverganzbedingung p[(l—B')(I-B')’] < 1 angegeben
(vgl. Jbreskog/Sirbom (1988, §. 35)), die aber nur eine hinreichends
Bedingung darstelit. Der korrekte Stabilititstest iet p(B') < 1.
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k-1
(6.1.5a) T ege = lim T s*r*

k~——® r=gQ
- ('_B‘)—ll—*'

- - r* = (1-g")"'1r* - *
(6.1.5b) lege = Tpoge - T (-8*)"'r r.

Entsprechend erhiilt man nach Einsetzen von (6.1) in die MeBgleichung von
y* die Gesamt- und indirekten Effekte fir E*—y® und n*—y* als

k-1
. * k¥
(6.1.6a) T.Y'E' Jlmm :“;O Ay B"'r

* *y =4
Ay (1-8%)7'T

aus
y* - A"B"n‘ . A"(I +B* + B*2 + .+ B"’)F‘E*
=+ A0 B r L BTE v et
- wo o1k
= A, (1-8%)"'r",
(6.1.6b) I,IEQ = TYQEQ
und

k
- wokp
(6.1.7a) Tyope = L:m'n EOA’ B

Ay"’(l +B8* + B*"2 4+ ...+ B*)

- -1
A -85,
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_ _ LTI - LA
(6.1.7b) ly- » =T e a Ay (1-8%) A

n yn y

(vgl. Bollen (1987, S. 45-46); Sobe! (1986, S. 166)).

Im Unterschied dazu ist bei der Berechnung der Gesamteffekte aus der
reduzierten Form

(6.1.8) n* = 0-8%)7'r*e* + (1-8%) 7't

die Erfiillung der Stabilititsbedingung (6.1.2) nicht notwendig, damit die
einzelnen Effekte definiert und identifizierbar sind. Stattdessen muB die
Regularitit von (1-B*) gewidhrleistet sein, die aber meist vorausgesetzt wird
und gegeben ist. Allerdings erscheint es fragwiirdig, die Koeffizienten der
reduzierten Form als Gesamteffekte zu interpretieren, wenn die
Stabilititsbedingung nicht erflllt ist (vgl. Bollen (1987, S. 48-49)).

6.2 Spezifische indirekte und nichtkausale Effekte

6.2.1 Spezifische indirekte Effekte

Wihrend indirekte Effekte die Gesamtheit aller indirekten Pfade von einer
Variablen zur anderen wiedergeben, stellen spezifische indirekte Effekte
diejenigen Effekte dar, die mittelbar iiber eine bestimmte bzw. eine Gruppe
von Variablen iibertragen werden (vgl. Sobel {1988, S. 180-181}). Ziel ist es,
den EinfluB von wichtigen vermitteinden Variablen herauszuarbeiten.

In Anlehnung an Bollen (1987) werden die wichtigsten spezifischen
indirekten Effekte (vgl. Alwin/Hauser (1975); Greene (1977); Fox (1985))
und ein allgmeines Berechnungsverfahren, das auf den im vorhergehenden
Abschnitt abgeleiteten Effektmatrizen beruht, kurz beschrieben und
vorgestelit.
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Alwin/Hauser (1975) definieren spezifische indirekte Effekte als solche,
die auf eine vermittelnde Variable ausgelibt werden und alle ihr
nachfolgenden kausalen Effekte enthalten. Nach Greene (1977) werden nur
die uber die vermitteinde Variable ausgelibten Einflisse als spezielie
indirekte Effekte behandelt. Ausgeschlossen bleiben alle dieser Variablen
nachfolgenden Effekte. Im Gegensatz dazu enthalten die spezifischen
indirekten Effekte nach Fox {1985} alle Pfade, die bei einer interessierenden
Variablen ankommen und diese wieder verlassen.

Entsprechend den verschiedenen Definitionen ergeben sich bei der
Berechnung unterschiedliche Ergebnisse der jeweiligen spezifischen
indirekten Effekte, was an folgendem Beispiel deutlich wird. Ausgehend von
der in Abbildung | dargesteilten Modellstruktur M, setzt sich der spezifische
indirekte Effekt von Ez* auf n_.," Uber 112"P gemiB den drei Definitionen wie
folgt zusammen:

1) Nach Fox besteht der spezifische Effekt aus den beiden Pfaden
Ez"—ﬂz’—’n; und 52»_”12;_"]‘1_”]3&.

2) Greene's Definition fihrt zu Ez'——mz*—)ns‘ als spezifischem
indirekten Effekt, da alle anderen endogenen latenten Variablen
ausgeschlossen sind.

3) Der spezifische indirekte Effekt nach Alwin und Hauser entspricht
demjenigen nach Fox, wenn unterstelit wird, daB n1' eine nz‘
nachfolgende kausale Variable ist. Wegen der simultanen Abhédngigkeit
von n‘* und ’72‘ ist aber unklar, welche Variable die Ursache der
anderen und somit als nachfoilgende Variable zu betrachten ist (vgl.
Bollen (1987, S. 58); Fox (1985, S. 85-87)).

Zur quantitativen Bestimmung hat Bollen (1987, S. 55-56) ein einfaches
Verfahren entwickelt, das die spezifischen indirekten Effekte aus den

jeweiligen Effektmatrizen der Gesamt- und indirekten Effekte Tn' - ln' -

n

bzw. Tn"E" ableitet. Bei existiarenden indirekten Effaekten 'n‘n"' o(B") < 1,

sind die jeweiligen spezifischen indirekten Effekte (S!) definiert und aus
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= - -1
(6.2.1.1) Sl e ey =T oo -8% - [(1-8,,)7" - 1-84,,"]

- -1 -1
= (-8")71 - B* - (1-B(,,") 7" - B(,,"

bzw.
_ _ e _ _ *y-1 L »
(6.2.1.2) Sl apey) = Toege - T* - [(1-B,")7'T ()" - T(,,*]

— (_p*y~tr® _ e _ _ *y—1 »* *
= (1-BH7'T - 1 - (098,07t - Tt

berechenbar, wenn die Stabilititsbedingung p(B(.)*) < 1 erfiillt ist (vgl.
Sobel (1986, S. 182)).%4 Die Matrizen B,,* bzw. I' ,;* erhilt man durch
Nulisetzen der B'- bzw. Y'-Ko.ffiuinton in den B*- bzw. I“"—Matrizen.
gemiB den jeweiligen Definitionen der Si-Effekte.

Auf die Modellstruktur M, ibertragen gilt beispielsweise fir den
Si-Effekt E,*—7," iber 1,* (vgl. Abbildung 1) nach Fox (1985), daB sich
Bigy* und [(\" als

L *

0 0 B, 0 Biz- Pia
(6.21.3) B,,)" =] 8" 0 0 aus B* = | B, 0 0 ,
Bar" O O Bar* Bax" O

mit 81" = Bap* = O,

und

64 Die ErflUlilung der Bedingung ist notwendig, damit inferenzstatistische
Aussagen basierend auf den Standardfehlern getroffen werden kdnnen

(vgl. Sobel (1986, S. 168-1689)).
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* »
0 0 Y11 Y12
. _ » * * * »*
(6.2.1.4) Ty = | 724" Y22 aus I =1 vu," a2 |
» * - *
Y31 Yaz Yaq Yaz

mit 1y," = 1" = 0,

ergeben.

Nach Einsetzen von B(.)', F(.)' in (6.2.1,2) kann der spezifische
indirekte Effekt der exogenen latenten Variablen Ez' tiber na"l ermittelt
wearden. Entsprechend kann fiir die Si-Effekte nach Greene (1977) und
Alwin/Hauser (1975) vorgegangen werden.

Das Verfahren von Bollen besitzt zudem den Vorteil, daB weitere
allgemeine spezifische Effekte, die in der klassischen Effektzertegung nicht
enthalten sind, quantitativ bestimmt werden k&nnen (vgl. Bollen (1987,
S. 59)).

6.2.2 Nichtkausale Effekte

Ausgehend von der klassischen Effektzerlegung in direkte und indirekte
Effekte der einzelnen Variablen hat Freeman (1982) fir allgemeine
LISREL-Modelle einen Zerlegungsalgorithmus entwickeit, der auch die
Bestimmung nichtkausaler Effekte in Form ven Scheinabhingigkeiten der

endogenen latenten und beobachtbaren Variablen und der
nichtberlicksichtigten Kovariation der exogenen latenten Variablen
armdiglicht.

Nichtkausale Effekte beschreiben den  Anteil des bivariaten

65 swischen zwei interessierenden Variablen, der

Regressionskoeffizienten
nicht durch eine strukturell bedingte Abhléngigkeit von einer anderen

Variablen erklirt werden kann. Der bivariate Regressionskoeffizient ist

85 vgl. auch Fox (1980, S. 8-9).
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somit die Summe der direkten und indirekten sowie der Schein- und
nichtanalysierten Kovarianzeffekte, wobei in der Regel nicht zwischen
Schein- und nichtanalysierten Kovarianzeffekten differenziert werden kann,
was vor allem fiir die Beziehung zwischen den endogenen latenten Variablen
gilt (vgl. Freeman (1982, S. 49-52)).

Allgemein werden die nichtkausalen Effekte der latenten Variablen
Nn'E' und Nn"n' iber

(6.2.2.1) Nn'E' = Mn'E‘ - Tn'E"

(6.2.2.2) Npone = Mn"n' ~Thepe

bestimmt, mit Mv\'E" Mn'n' bzw. Tn'E" Tn'n' als Matrizen der bivariaten

Regressionskoeffizienten und der Gesamteffekte zwischen n*, £* und 1%, ¥
(vgl. Fox (1980, S§. 12); Freeman (1982, S. 48)).

Im Rahmen des LISREL-Modells werden Mn'E' und Mn'n' aus den
entsprechenden Varianz-Kovarianz-Matrizen zwischen den latenten
endogenen und/oder exogenen Variablen bestimmt (vgl. (2.1.1.8)).

Fir Mn'E' bzw. Mn'n' {vgl. Freeman (1982, S. 88-90)) gilt

_ *
(6.2.2.32) M, ege = 0 age/D(O%),
mit

(6.2.2.3b) 0 age = Tn.E-Q'

('_BI)—1F‘°"
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(6.2.2.42) Mo e =0.../D(O. ),

mit

(6.2.2.4b) 0. . (1-B*)"N(r*e*r* + ¥*)(1-8*)""",

*
]

wobei D(®*) und D(Q, e, ) Diagonaimatrizen der Varianzen der exogenen

und endogenen latenten Variablen E*, r]'P

darstellen. Setzt man Mn'E"
Mn'n' in die Gleichungen (6.2.2.1) und (6.2.2.2) ein, so erhilt man als

nichtkausale Effekte zwischen den latenten Variablen

(6.2.2.1a) Novge = Mpege =~ Tow

n*g E*

-1
QH'E'D(Q ) Tnaea

(u-8*)"'r*e*o(e*) ' - (1-8")7'r*

(1-8%)7'r*(e*o(e") ™ - 1)

T, eee(@*D(@%7 - 1),

(6.2.2.2a) N’l"‘l- = M!‘l.n‘ - TV'I‘TI.

1}

-1 _
On'n’D(On'n') Toon®

(I-B')_‘(r*°*r.' . ‘l")(I-B.)'-‘ _ (|_B¢)—1 0

= 0-BY)7'(r*e*r* + ¥H)01-8*)"" -] + 0.
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Allerdings ist die Berechnung nichtkausaler Effekte zwischen endogenen
latenten Variablen n' im Rahmen von nichtrekursiven Modellstrukturen
aufgrund der simultanen Abhdngigkeit der 1*'s und der damit verbundenen
muitiplikativen indirekten Schieifeneffekte mit dem vorgestellten Verfahren
nicht mdglich. Freeman (1982, S. 60-67) weist nach, daB in nichtrekursiven
Modellen die sukzessive Zerlegung der bivariaten Regressionskoeffizienten
in Mn‘n' wegen der bestehenden Simultanitdt nicht zuldssig ist. Bivariate
Regressionskoeffizienten sind stets nur in einer Kausalrichtung interpretier-
und zerlegbar.

AbschlieBend sei angemerkt, daB ebenfalls zusitzliche nichtkausale
Effekte Ny'n" Ny'E" N, +g= der latenten Variablen auf die endogenen
Indikatoren sowie Nn‘C" Ny‘C" Ny‘:" N s« der Residualterme l;‘. e* und
3* auf die endogenen latenten und beobachtbaren Variablen fiir rekursive
und nichtrekursive Modeilstrukturen aus den Gleichungen (6.2.2.1) -
(6.2.2.4) abgeleitet werden kdnnen.
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Anhang A6: Effektzerlegung in allgemeinen rekursiven und
nichtrekursiven LISREL-Modellen: n® = 8%n* + r%* + (*

Klassische Effektzerlegung

Direkte Effekte:

£*—y Dyage = O,

gf—n® Dege = %,
E'—Dx' D!'E' = Agmy
*—n* D« = B,
n —y Dy¢n- = Ay-

Indirekte Effekte:

E&_.y« ly‘E' - Ay‘(I-B‘)-'I“.
E._’ﬂ‘ In“E‘ - (I-B')_"l‘* - F‘,
nt—y* lyene = AS(-BM 7N - A",
n*—n* lyeqe = (1-BM7" -1 - g%,
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Gesamteffekt:
gt —y* T ege = AS(-8%)7'T%,
E*_’xﬁ T.OEQ - A.*.
g —n* T ege = (1-80)7'T%,
n*—n* Toeqe = (158" 1,
n*—y T,en* = A 0-8%7"
Spezifische indirekte Effekte:
n* o’ Shyeqe(a) = Tompe -~ B°
= - [0-8)7 -1 -8t
gt Slyege(a) = Tyog= - r*

#*y—1 »* »
== [0y M7t - T ]
Nichtkausale Effekte:
n*—n* Njape = (FBM 7T T™ + ¥%)
= '("B‘)._‘ - T’I.TI.'
g*—y* Nooge = Toege(0®*D(0M)7" - 1).
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il. Anwendung

7. Ein mikroempirisches Modell des Preis-, Produktions- und
Lageranpassungsverhaltens von deutschen und franzdsischen
Unternehmen des Verarbeitenden Gewerbes

7.1 Preis- und Produktionsplanung mit Lagerhaltung: ein Uberblick

Die Preis- und Produktionsplanung der Unternehmen hingt wesentlich von
den Erwartungen ilber die kiinftige Entwicklung der binnen- und
auBenwirtschaftlichen Nachfrage, der Preise und der Kostenfaktoren ab. Je
nach Art der Nachfragednderung, permanent, bzw. transitorisch, wird ein
Unternehmen kurz- bzw. langfristig unterschiedlich mit Preis- und
Produktionsdnderungen reagieren.

Unternehmen ohne Lagerhaltung, die kurzfristig mit groBen
Mengenanpassungen reagieren, werden kurzfristig geringe Preisénderungen
vornehmen, wihrend Unternehmen mit kurzfristig geringen
Mengenanpassungen gezwungen sind groBe Preisinderungen durchzuflihren.
Dabei wird das AusmaB der Preis- und Produktionsinderungen von der
Produktionskostenstruktur bestimmt. Unternehmen mit stark {(miBig)
wachsenden Grenzkosten werden mit groBen (kleinen) Preis- und geringen
(groBen) Produktionsdnderungen reagieren. Besteht dagegen die Mdglichkeit
Lagerbestinde zu halten, so kdnnen diese als weitere
Anpassungsinstrumente bei auftretenden Nachfrageschwankungen eingesetzt
werden.

Das Hauptmotiv flir die Haltung von Lagerbestinden an Endprodukten
liegt den Aussagen von linear-quadratischen Lagerhaltungsanpassungs-
modellen mit rationalen Erwartungen zufolge (vgl. Holt et al. (1960); Blinder/
Fisher (1981) sowie Blinder (1982); Kollintzas (1989)) in der Mdglichkeit der
Produktionsglittung bei gleichzeitiger Ddmpfung der Preisschwankung.
Ausgehend von einer konvexen Kostenstruktur der Produktion und der
Lagerhaltung besteht fiir ein profitmaximierendes Unternehmen der Anreiz
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bei einer systematisch bzw. stochastisch schwankenden Nachfrage
Lagerbestinde als Puffer einzusetzen, da nur eine partielle Anpassung der
Produktionsrate kurzfristig méglich ist.

Bei Giiltigkeit der Hypothese der Produktionsglittung lassen sich die
theoretischen Modellaussagen wie folgt zusammenfassen (vgl. Blinder
(1986a)):

i} Die Variabilitit der Produktion ist deutlich kleiner als die des Absatzes.

ii) Die Kovarianz zwischen der Verdnderung der Lagerbestinde und des
Absatzes ist negativ.

iii) Bestehende Lagerbestandsungleichgewichte werden relativ schnell an den
gewiinschten Lagerbestand angepaBt.

Allerdings stehen den theoretischen Modellaussagen widersprechende
empirische Ergebnisse auf der Mikro- und Makroebene gegeniiber, die auf
Mingel des mikrofundierten Ansatzes von Blinder aufmerksam machen. Zum
einen ist die Variabilitit der Produktion gegenliber dem Absatz griBer (vgl.
Blinder (1986a, S. 435); West (1986, S. 398)), und zum anderen nehmen
die Lagerbestdnde an Endprodukten bei steigendem (fallendem) Absatz zu
(ab) (vgl. Blinder (1986a, S. 432); Carison/Dunkelberg (1989, S. 321); West
(1988, S. 7)), was darauf schlieBen |4Bt, daB weniger die Produktion als
vieimehr der Absatz der Produkte geglidttet wird. Zudem zeigt sich das
Phinomen unplausibel niedriger Anpassungsgeschwindigkeiten der
tatséchlichen an die optimalen Lagerbestinde (vgl. Blinder (1986b); Irvine
(1989); Wilkinson (1989); Reagan/Sheehan (1985); Seitz (1988)).

Der Widerspruch mit den empirischen Fakten macht deutlich, daB neben
dem Motiv der Produktionsglittung anderen Faktoren eine gewichtige Rolle
in der Erklirung der tatslichlichen Lagerbestandsverinderungen und ihren
Wirkungen zukommt.

So stellen Kostenschocks (vgl. Blinder (1986a); Eichenbaum (1984);
Miron/Zeides (1988))%% einen wesentlichen Bestimmungsfaktor in der

68 Miron/Zeldes (1988) weisen vor allem auch darauf hin, daB die
Unternebhmen bei saisonalen Nachfrageschwankungen Lager- und
Auftragasbestinde an Endprodukten nicht zur Glittung der Produktion

sinsetzen.
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Preis- und Produktionsplanung der Unternehmen dar. Allerdings macht
Blinder (1986a, S. 445) darauf aufmerksam, daB die grdBere Variabilitit der
Produktion im  Vergleich zum  Absatz stets durch Einfihrung
unbeobachtbarer Kostenschocks mit beliebig groBer Varianz erklirt werden
kann. Generall filhren erwartete und nichterwartete Kostenschocks bei
Unternehmen mit konvexer Produktions- und Lagerhaltungskostenstruktur
(vgl. Glick/Wihlborg (1985); Carison (1986); Kdnig/Nerlove (1986); Seitz
(1989)) zu stirkeren Produktions- und Preisveriinderungen, wobei die
Produktionsreaktion iiberwiegt. In diesem Zusammenhang weist Kahn (1987)
auf die Mdglichkeit des “production counter-smoothing” hin®7, aiso der
Uberreaktion der Produktion auf auftretende Kostenschocks.
Kostensteigerungen fiihren nicht nur direkt sondern auch indirekt iiber
steigende Produktpreise zu einer Einschrinkung der Produktion und
verstirktem Lagerabbau. Abel (1985) und Kahn (1987) betonen ebenfalls,
daB in der Vernachldssigung der Nichtnegativititsrestriktion der
Lagerbestinde®®, was dem Motiv der Vermeidung eines voilstindigen
Lagerabbaus entspricht, die Ursache filr den Widerspruch zwischen Thaeorie
und Empirie zu suchen ist. Im Unterschied zu Kahn kommt Abel 2u dem
Ergebnis, daB die Unternehmen auch bei nichkonvexer, linearer
Kostenstruktur und additiven Nachfrageschocks eine Politik der

67 Streng genommaen enthillt Kahn'e Analyse der Produktionsanpassung bei
Lager- und Auftragsbestandshaltung Im Monopoltfall untar
Berilcksichtigung der Nichtnegativititereatriktion und finsarer
Produktionskostenstruktur kaine Kosten- bzw. Produktivititeschacks.
Allsin die Mdiglichkeit, sinen Tell der UberschuBnachfrage als
Auftragsbestand zu halten und der autoregreseive ProzeB der Nachfrage
(vgl. Blinder (1982, S. 336)) haben eine grtBere Variabllitit der
Produktion zur Folge, die durch Kostenschocks noch zusilitzlich verstiirkt

wird (vgl. Kahn (1987, S. 677-878)).

68 vgl. auch Schutte (1983), der aufzeigt, daB die optimale L8aung des
Blinder-Modells einen negativen Lagerbestand impliziert. Somit werden
nicht Lager- sondern Auftragsbeatilinde als Instrumente der
Produktionwsglittung behandelit. Das badeutet, daB die Kosten der Haitung
von einer Einheit an Lager- bzw. Auftragesbeatand als gleich angenommaen

werden.
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Produktionsglittung verfolgen, solange eine gewisse zeitliche Verzdgerung
in der Produktionsanpassung besteht (Abel (1985, S. 289-291)).

West (1989) greift auf das von Belsley (1969) und Holt (1960)
eingefiihrte Konzept der Nettolagerbestinde (net-inventories) zurlick, die
sich als Differenz der physischen Lagerbestinde und der Auftragsbestidnde
ergeben und zeigt auf Industrieebene, daB bei impliziter symmetrischer
Behandlung der Auftragsbestinde als negative Lagerbestlinde (vgl. auch
K8nig/Nerlove (1986)) “net-~inventories” sowohl! bei Nachfrage- wie
Kostenschocks zu einer Produktionsgldttung filhren. Dabei wird unterstellt,

daB Lager- und Auftragsbestinde die gleichen Kosten verursachen.®?

GroBe Aufmerksamheit haben die Ergebnisse zahlreicher empirischer
Studien hervorgerufen, die meist auf Branchenebene unplausibel niedrige
Anpassungsgeschwindigkeiten der tatsdchlichen an die gewiinschten
Lagerbestinde bei auftretenden Bestandsungleichgewichten feststellten (vgl.
Blinder (1986a, 1986b); Carison/Wehrs (1974); Feidstein/Auerbach (1976))
und somit den theoretischen Folgerungen einer raschen Anpassung
widersprachen.

Wiéhrend Christiano/Eichenbaum (1989) die zeitliche Aggregation der
zur Verfligung stehenden Zeitreihendaten flir die langsame Anpassung der
Lagerbestinde verantwortlich machen”’®, sind nach Seitz (1988, 1989)
niedrige Anpassungsgeschwindigkeiten das Ergebnis eines Aggregationsbias,
wenn beim Ubergang von der Mikro- zur Makroebene”! die Anzahl der

69 Vgl. Zabel (1988) fir die explizite Beriicksichtigung von asymmetrischen
Kosten der Lager- und Auftragsbestandshaltung im Rahmen alnes

linaar-quadratischen Lagsrhaltungsmodells.

70 Dile Anpassungsgeschwindigkeit iat demzufoige eine monoton fallende
Funktion des Grades der zeitlichen Aggregation der Daten. Js gribBer die
Zeoitabstiinde (monatlich, vierteljllhrlich, jihrlich) umso stirker ist die
Verzerrung der Anpassungsgeschwindigkeit zum Abbau dee
Lagerbestandsunglaichgewichtes nach unten (vgl. Christiano/Eichenbaum

(1989, S. 91-100)).

71 vgl. auch Carlson/Dunkelberg (1988, S. 86-87; 1989, S. 320)), die auf
Unternehmensebene flir Lagerbestiinde an Endprodukten das Ergebnis

hoher Anpassungsgeschwindigkeiten bastiitigen.
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betrachteten Unternehmen sukzessive erhoht wird. Ursidchlich dafiir ist die
positive Korrelation zwischen dem gewlinschten und tatsdchlichen
Lagerbestand, die in den jeweiligen Mikro- und Makroschitzern des
Anpassungskoeffizienten den negativen Bias bewirken (vgl. Seitz (1989,
S. 158-168)).

Neben den genannten Aggregationseffekten scheint auf der Makroebene
die Vernachldssigung der Heterogenitidt der Lagerbestinde ein wesentlicher
Bestimmungsfaktor fiir zu niedrige Anpassungsgeschwindigksiten zu sein
(vgl. Nguyen/Andrews (1983, 1989)). Die simultane Behandiung der
Rohmaterialien, Vor- und Zwischenprodukte, neben den Endprodukten die
wichtigsten Elemente der aggregierten Lagerbestandsvariablen, widerlegt im
Rahmen eines allgemeinen Anpassungsmodells des gewiinschten
Lagerbestandes die Aussagen von Feldstein und Auerbach ({vgl.
Feldstein/Auerbach (1976, S. 369-374)) einer sofortigen Anpassung der
Lagerbestinde an das gewlinschte optimale Niveau. Vielmehr erfolgt nur
eine partielle Anpassung mit je nach Industriebereich und
Lagerbestandskomponente stark variierenden Anpassungskoeffizienten”?
zwischen O und 1 (vgl. Nguyen/Andrews (1989, S. 177-182)).

AbschlieBend sei auf neuere Arbeiten im Bereich der Lagerhaltungs- und
Produktionsplanungsmodelle hingewiesen, die versuchen Interaktions- und
Substitutionseffekte zwischen Produktions-, Lager und/oder
Auftragsbestands- und der Beschiftigungsentwicklung’3 der Unternehmen
durch Einbeziehung der impliziten Kontrakttheorie (vgi. Haltiwanger/Maccini
(1988)) bei stochastisch variierender Nachfrage zu iiberpriifen sowie der
Frage nachgehen, welche Rolie den disaggregierten Elementen des
Lagerbestandes als Produktionsfaktoren neben den traditionellen Faktoren
Arbeit und Kapital zukommt (vgl. Ramey (1989)).

72 Hohe Anpassungsgeschwindigkeiten wurden auch bei niedrigen
Autokorrelationskoaffizienten des autoregressiven Prozesses In den
Stdrtermen der Gleichungen ermittelt. Vgi. auch die Diskussion in Blinder
(1988b, S. 3586-357) Uber die Exintenz von zwal iokalen Minima mit hoher
bzw. niedriger Autokorreiation der Residuen und korrespondierenden

schnellen bzw. langsamen Anpassungen der Lagerbestandsvariablen.

73 vgl. auch Rossana (1884, 1985, 1987)
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@Gemeinsames Kennzeichen der meisten in diesem Uberblick
dargesteliten Arbeiten ist neben der Verwendung des Konzeptes der
rationalen Erwartungen, daB lediglich nur Einzelhypothesen des
intertempaoralen Entscheidungsbildungsmodells zur Preis- und
Produktionsplanung 8konometrisch getestet wurden.

Im folgenden soll der intertemporale Optimierungsproze8 des
Unternehmens im Rahmen eines nichtrekursiven latenten
Kovarianzstrukturmodells empirisch uberpriift werden, das den

interdependent getroffenen Entscheidungen (iiber die Preissetzung und
Produktionsh8he sowie der Lagerbestandsanpassung bei gegebenen
Erwartungen Uber die Nachfrage und Kostenentwicklung gerecht werden
soll. Die theoretische Grundlage bildet ein in Anlehnung an Blinder (1982,
1986a), Carison (1986) und K8nig/Nerlove (1986) formuliertes Modell, das
abweichend von den bisherigen Modellspezifikationan die Annahme der
Revision der unter Unsicherheit getroffenen Preis- und
Mengenentscheidungen durch Einsatz zusitzlicher Kosten nach der
Realisation der tatsichlichen Werte der Nachfrage- und Kostenvariablen
enthdlt (vgl. Seitz (1989)). Zudem ermdéglicht die Verwendung von
sogenannten Realisationsfunktionen, die unternehmerischen Entscheidungen
gemdB dem zur Verfiigung stehenden Datenmaterial in Form ven
Erwartungs- und Prognosefehiern darzustellen (vgl. Seitz (1989,
S. 94-96)), wodurch die Lésung eines Differenzensystems zweiter Ordnung
(vgl. Blinder (1982)) oder eines Systems stochastischer Eulergleichungen
(vgl. Miron/Zeides (1988); Ivaldi (1988)} vermieden werden kann.
Entsprechend dem Erwartungscharakter der verwendeten IFO- und INSEE-
Datensiitze wird anschlieBend ein latentes Strukturmodell fiir die deutschen
und franzdsischen Unternehmen des Verarbeitenden Gewerbes vorgestelit,
das die nicht direkt beobachtbaren unternehmerischen ErwartungsgrtBen als
wichtige EinfluBfaktoren identifiziert und deren Effekt auf andere
Entscheidungsvariablen direkt und indirekt quantifiziert, wobei der
wesentliche Vorteil des empirischen Schitzansatzes in der expliziten
Modellierung der Erwartungs- und Prognosefehier sowoh! auf der MeB- als
auch Strukturebene liegt.
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7.2 Das Modell eines monopolistischen Unternehmens mit
Lagerhaltung

Bevor auf das theoretische Modell im einzelnen ndher eingegangen wird,
sollen die wichtigsten Kennzeichen des Modells und ihre Interpretation
dargestellt werden. Jedes Unternehmen steht vor der Loésung eines
stochastischen Optimierungsproblems mit dem Ziel, die kiinftig erwarteten,
auf den gegenwirtigen Zeitpunkt abdiskontierten, Kosten zu minimieren. Als
Kontrollvariable stehen das Preisniveau und die Héhe der Produktion zur
Verfiigung. Unsicherheit besteht fiir die Unternehmen in den als exogen
angenommenen GrdBen Nachfrageerwartung und Kostenentwicklung, flr die
jeweils ein stochastischer ProzeB unterstellt wird {(vgl. Blinder (1986a,
S. 441-444)). Zu Beginn der Periode werden die stochastischen Elemente
der Nachfrage- und Kostenentwicklung als bekannt und gegeben
vorausgesetzt (vgl. Seitz (1989, S. 59-62, 89); Kénig/Nerlove (1986,
S. 180-183)). Erwartungen werden fiir die laufende und die zukiinftigen
Perioden gebildet. Lager- und Auftragsbestinde, die Ublicherweise bei
Mehrprodukt-Unternehmen existieren, dienen dazu die iiber die Zeit
getroffenen Preis- und Produktionsentscheidungen in ihren Wirkungen zu
gldtten, was darauf zuriickzufiithren ist, daB die Produktion in Abhlingigkeit
von der Kostenstruktur kurzfristig nicht verlindert werden kann bzw. in der
laufenden Periode nicht sofort verfligbar ist. Somit ist nur eine partielle
Anpassung der Lagerbestandsvariabien und der Produktion an die geplanten
bzw. erwarteten Gré&Ben mdglich. Die Lagerbestandsinderung der
tatsdchlichen an das gewlnschte optimale Niveau kann wdlhrend des
Anpassungsprozesses nur Uber Produktions- und Preisinderungen erreicht
werden.

Die Darstellung des Modells erfolgt in Anlehnung an Seitz (1989,
S. 90-100) und Kdnig/Seitz (1989), das die Nichtnegativititsrestriktion des
Lagerbestandes unberiicksichtigt 1&B8t.

Das Modell ist in parametrischer Form durch die nachfolgenden
Gleichungen beschrieben, wobei auf die Einflhrung eines Unternehmensindex
verzichtet wird.
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(7.2.1) Nachfragefunktion X, = 2d(D, - P,),

(7.2.2)  Produktionskosten CiY,) = C¥, + c/2Y2+ v/21y, - ¥, )2
¢, vy >0,

(7.2.3) Lagerhaltungskosten B(H,) = By + b,H, + by/2(H, - H )2,
by, by > O,

(7.2.4) Lagerbestandsdnderung H, = H

=H_, + Y, - 2dD, + 2dP,,
mit X,, P, Y,
tatsichlichem bzw. gewiinschtem Lagerbestand”4 am Ende der Periode t.
D,, C, bezeichnen die exogenen stochastischen Nachfrage- und
Kostenschocks, wihrend y/2(Y, - Yt—1)2 die Produktionsanpassungskosten

und H, bzw. H" als Absatzmenge, Produktpreis, Output und

wiedergibt.”5

Die Lagerhaltungs- und Produktionskosten werden als quadratische
Funktionen spezifiziert, wabei die Konvexitdt der Produktionskosten das
Motiv der Produktionsgldttung bei variierender Nachfrage impliziert. Die
Lagerhaltungskostenfunktion B(H,) kann dabei aus zwei Komponenten

74 Carlson (19868, S. 264) interpretiert H.. als den kostenoptimalsten

Lagerbestand.

75 Die Kosten dar Preisanpassung nach dem beobachteten Nachfrage-
und/oder Kostenschock, dis durch C‘(P‘. pt-i/t) = B(P' - P‘_1/')2
gegeben sind, mit P'_1/‘ als die in der Periode t-1 geplanten Preise,
werdan hisr varnachliasigt (vgl. hierzu Seitz (1989, S. 91)).

Vgl. auch Low et al. (1990) fur die Beriicksichtigung von

Produktionsanpasaungskosten.
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bestehend wie foigt interpretiert werden (vgl. Glick/Wihlborg (1985, S. 568;
Carison (1986, S. 265-266)):

i) Lagerkosten, die mit steigenden Lagerbestinden zunehmen und

ii) Erwartete Kosten aufgrund von Preisabschligen wegen nichterfiiliter
Auftrige bzw. zunehmender Auftragsbestinde.

Das Optimierungsproblem des Unternehmens entspricht der Maximierung
der auf den Gegenwartswert abdiskontierten (0 < p <« 1) zukiinftigen
Gewinne

(7.2.5)  Max G, = E I o' [ X iPe - €LY, - B(H,,)

=AMy~ He = Yyt X“i)]

durch geeignete Wahl des Preises und des Produktionsniveaus, woraus sich
fur die Periode t und die Pline in der Periode t+1

o1¢]
t ~
(7.2.5a) 3y Sl *TE - FUR SIS PRI R -) AOTURTR IR WL L'
t
2@, -
((7.2.52") V— = —Ct/“1 - cY,/"1 oYYyt veY e t A 4y 5 0,
t/t+1

mit € = ¢+ v+ Yp,

(7.2.5) —— =D, - 2P, + A, = 0,
oP
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96,
(7.2.567 e Diesr 2P in * Xejney = 0
t/e+1
3G, .
(7.2.5¢) OH = -b1 - b2Ht M bZHI - >‘t + pro-i =0,
t
06, .
(7.2.5¢) 7 B By Mt At oA = O,
t/t+1
3G,
(7.2.5d) Y = Ht - |-|‘_1 + Zd[)‘ - Yt - de‘ =0,
t
3G,
(7.2.5d" T_ SHy pey ~Hy v 2dD, g - Yy - 24P, = 0,
t/t+1

als Bedingungen erster Ordnung (vgl. Kbnig/Seitz (1989, S. 423)) ergeben.
Dabei wird unterstelit, daB die Unternehmen lediglich Erwartungen, D'/N1
und C, . bezliglich der zuklinftigen Nachfrage- und Kostenentwicklung
bilden und zu Beginn der Periode t die Lage der Nachfrage- und
1+ Stellt den
erwarteten Schattenpreis einer zusiitzlichen Einheit an Lagerbestand dar.
Die wesentliche Aussage der Gleichungen (7.2.5a) — (7.2.5d') ist, daB flr
Unternehmen, die Lagerbestinde an Endprodukten zu endlichen Kosten
halten kbnnen, die Grenzkosten der Produktion einer zusidtzlichen

Kostenfunktion bekannt ist. Der Lagrange-Multiplikator X

Produkteinheit heute zusammen mit den Lagerhaltungskosten bis zur
ndchsten Periode gleich den erwarteten Grenzkosten der Produktion der
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Produkteinheit in der nlichsten Periode sein miissen. Lagerbestinde werden
dann aufgebaut, wenn der Wert einer Lagerbestandseinheit morgen gréBer
als in der laufenden Periode ist, es also heute kostengiinstiger ist auf Lager
zu produzieren und die Lagerbestinde bis zur nichsten Periode zu halten
(vgl. Seitz (1989, S. 96); Miron/Zeldes (1988, S. 801-802)).

Zur Darstellung des Gleichungssystems in Form der
Realisationsfunktionen, die die Erwartungsfehler und Plankorrekturen der
endogenen Variablen enthalten, werden entsprechend der Vorgehensweise in
Seitz (1989) die Gleichungen (7.2.5a') — {7.2.5d'}) um eine Periode verzdgert
und dann von den Gleichungen (7.2.5a) — (7.2.5d) subtrahiert, woraus

(7.2.6)  -@Cy - EOY, + yp®Vyuy + &%, = O,
(7.2.7) @D, - 20P, + ®X, = 0,

(7.2.8)  -by®H, + by®H* - ®X, + p®Ar,,, = O,

(7.2.9)  @H, - ®Y, + 2dOD, - 2d¢P, = 0

folgt.

oD
o
Abweichung zwischen den tatsdchlichen und den in der Vorperiode

®C, dricken die Nachfrage- und Kostenschocks aus, also dis

erwarteten Werten der Nachfrage- und Kostenentwickiung. Entsprechendes
gilt fur QY', OP'. @H‘. 0)\'. die die Abweichungen der endogenen Variablen
von ihren erwarteten GréBen wiedergeben.

Nach Eliminierung der Preisvariablen ®P, und unter Verwendung des
“forward-shift” Operators B(B®Y, = OV _,, B"'OV‘ = @Y., ,, usw.) lassen
sich die L8sungen des Gleichungssysstems (7.2.6) — (7.2.9) der
Reaktionsgleichungen der endogenen Variablen ®H,, ®X, und @Y, als
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@H, -(d€+1-dypB) €-p(y+&)B+p2yBZ -(1-0B)
(7.2.10) OXx, =|TT| -(€-vpB) -(by€-b,YpB) b,
oY, -1 -b, b,-A/€-ypB
-b,®H.* 0 0
* 0 -d®D, © v
0 0 oC

mit Determinante
(7.2.10 Al = (1-pB)(E-vpB) + by(1+d(¥-vpB))
=T + by + byTd - p(y+E + bydy)B + yo2B2

- _ 2
= oy azB + uaB ,

darstellen.

Solange keine Nachfrage- und Kostenschocks in der laufenden Periode
eintreten, bilden die endogenen Variablen des Systems (7.2.10) die in der
Vorperiode geplanten GréB8en ab. Verdnderungen in den exogenen Variablen,
o P‘, )" fihren, kdnnen jetzt durch
Einflhrung eines adaptiven Erwartungsbildungsmodellis flr transitorische

die zu Plankorrekturen in Ht. Y

(x4 = 0) und permanente (A ; = 1) Nachfrageschocks,

(7.2.12a)  @D,,, = X,@D,,

0<ay <1,
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(7.2.12b) ®D,,, = X, ®D,
und transitorische (A_ = 0) und permanente ()\c = 1) Kostenschocks,

(7.2.13a) @C,,, = 1 _@C,,

bzw.

(7.2.13b) @C_,, =) 'oC,

in die Analyse des Anpassungsverhaltens der Unternehmen miteinbezogen
werden (vg!. Seitz (1989, S. 97-98); Kbénig/Seitz (1989, S. 425-426)). Im
einzelnen ergeben sich aus den Modellgleichungen (7.2.7) — (7.2.10} die
entsprechenden Gleichungen der ungeplanten Preis-, Lagerbestands- und
Schattenpreis- sowie der ungeplanten Produktionsanpassung als

bo(E~veB)OH,*

(7.2.14) 9P, =

20,(1 - a,'B + aa'Bz)

(ay(maghg + agny?) + bad(¥ - yoir,))@D,

= +
2a,(1 - ag’hy + agh,?)
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b,®C,

= + N

20,(1 - a2, + aa'kca)

by(1 + d€ - dypB)OH* d(€ - ply+E)ry + vo22,2)0D,
(7.2.15)  ®H, = -
a1 - ay'B + aa'Bz) a (1 - ay Ay + aa‘kdz)

(1 - px)®C,

a1 - ayh + “3.)‘=2)

bo(T - YeB)®H * b,d(€ - yp),) ®0
(7.216) @), = — 2 4t
a1 - ay'B + aa'Bz) a (1-op Ay + a3')\dz)
b,®C,

o {1 - ay’h + as‘)‘cz)

und
by OH,* bod®D
(7.247) oY, = : . z
a1 - a8 + aa'Bz) a1 - Ay + aa')\da)
1 b
S —

(€ - yox,) a (1 - ay A, + us')\na)
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mit a,’ = ay/a, und ay’ = ay/a,.

Je nachdem ob die Nachfrage- bzw. Kostenschocks kurzfristiger bzw.

langfristiger Natur sind, nehmen die Parameter ld. X _ und der Operator B

die Werte O bzw. 1 an. So fiUhrt ein positiver Nach‘;ragoschock. der als
kurzfristig erwartet wird, zu steigenden Preisen und einer Zunahme des
Schattenpreises der Lagerhaltung, wogegen die Lagerbestinde zur partiellen
Befriedigung der zusdtzlichen Nachfrage bei wachsender Produktion
vermindert werden. GQGenerell flhren Ilangfristige im Vergleich zu
kurzfristigen Nachfrage- bzw. Kostenschocks zu stiirkeren Produktions-
und Preiseffekten, wobei die Wirkung der Nachfrageschocks auf die
Preisverdnderung von der Steigung der Nachfragekurve abhiingig ist (vgl.
Kénig/Neriove (1986, S. 186-188)). Entsprechendes gilt flr eintretende
positive Kostenschocks. Allerdings fallen die Preisreaktionen und der damit
einhergehende Absatzriickgang geringer aus als die
Produktionseinschrinkung aufgrund der gestiegenen Kosten (vgl. Seitz
(1989, S. 106-107); Glick/Wihlborg (1985, S. 571)).

Auf die eingehende Darstellung der zu Beginn eingefihrten
“"production-smoothing”- und “counter-smoothing”-Effekte durch einen
Vergleich der Verhaltensweisen eines Monopolisten mit und ohne
Lagerhaltung wird hier verzichtet. Es sei jedoch angemerkt, daB im
allgemeinen transitorische bzw. permanente Kosten- und Nachfrageschocks
beim Monopolisten ohne Lagerhaltung zu stirkeren Preis- wund
Produktionsreaktionen fihren, wobei es zu einer Preis- und
Produktionsgldttung im Lagerhaltungsmodeil kemmt (vgl. Seitz (1989,
S. 109-110); K8nig/Seitz (1989, S. 426-427)).
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7.3 Das Datenmaterial

Bevor in den nidchsten Abschnitten die bkonometrischen Ansitze fir ein
statisches und dynamisches Modell des Unternehmensverhaltens und die
daraus resultierenden empirischen Ergebnisse vorgestelit und interpretiert
werden, sollen die den &konometrischen Schitzungen zugrundeliegenden
unternehmensspezifischen Mikrodaten fiur die Bundesrepublik und Frankreich
ndher beschrieben werden. Zudem werden Aggregationsprobleme bei der
Konstruktion der jeweiligen Datensitze behandelt, die vor allem fiir den sich
ergebenden Paneldatensatz der deutschen Unternehmen von Bedeutung sind.

Gemeinsames Kennzeichen der zur Verfiigung stehenden
Konjunkturtestdaten flir deutsche und franzdsische Unternehmen des
Verarbeitenden Gewerbes ist die qualitative Natur der erhobenen Variablen,
die meist als ordinale, trichotome Variable vorliegen. Die Unternehmen
geben an, ob sie ein Steigen, Sinken oder Gleichbleiben einer bestimmten
dkonomischen GréBe erwarten, planen oder realisiert haben.”® Wihrend das
IFO-Wirtschaftsforschungsinstitut, Mlinchen, die deutschen Konjunkturtest-
daten in einer monatlichen Befragung erhebt, werden die franzésischen
Unternehmensdaten vom INSEE (Institut National de la Statistique et des
Etudes Economiques), Paris, nur vierteljihrlich (Januar — Mirz ~ Juni —
Oktober) erfaBt.

Aus dem IFO-Konjunkturtest wurden die Konjunkturtestdaten der Jahre
1985, 1986 und 1987 zur Konstruktion des Paneldatensatzes fiir die
dynamische Modellanalyse herangezogen. Der Datensatz fiir die
komparativ-statische Analyse fiir das Jahr 1986 ergab sich entsprechend
aus dem Paneldatensatz.

Aus den Standardfragen des IFO-Konjunkturtests wurden die folgenden
sieben Variablen verwendet:

78 Vgi. Ronning (1984, 1890) fUr eine singehende Behandlung des Problema,
ob die einzelnen Antwortkategerien geordnet bzw. ungeordnet sind und
walchen Infoarmationsgehalt die mittlere, "gleichbleibend” Kategorie, die

stets hohe Zellhliufigkeiten aufwaint, besitzt.
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Q,: Erwartete Anderung der inléindischen
Produktionstitigkeit — steigend; gleichbleibend;
abnehmend.

P_: Erwartete Preisentwicklung der Inlands-

verkaufspreise — steigend; gleichbleibend; fallend.

G, : Erwartete  Entwicklung der Geschiiftslage —
giinstiger; gleichbleibend; ungiinstiger.

Ex_: Erwartete Entwicklung des Exportgeschifts —
zunehmend; gleichbleibend; abnehmend; kein Export
des Produkts.

S: Verénderung des Auftragsbestandes gegeniiber dem
Vormonat — héher; gleich groB; niedriger.

La: Beurteilung des Lagerbestandes an unverkauften
Fertigwaren — zu klein; ausreichend; zu gro8;
Lagerhaltung nicht dblich.

Sa: Beurteilung des Auftragsbestandes an Fertigwaren —
verhéitnismiiBig groB; ausreichend; zu kiein.

Nach AusschluB aller Unternehmen, die fiir die Variablen Ex, und La die
vierte Kategorie "kein Export” bzw. “"Lagerhaltung nicht Ublich” angaben,
blieben 1112 Unternehmen librig, die monatlich fiir die Jahre 1985-1987 alle
sieben Standardfragen beantwortet haben. Generell ermdglichen die
IFO-Konjunkturtestdaten die Zuspielung anderer branchenspezifischer
Charakteristika entsprechend der Systematik der Wirtschaftszweige
(SYPRO, zweistellig) des Statistischen Bundesamtes, da die Unternehmen
industriespezifisch klassifiziert sind. Flr die nachfelgenden empirischen
Schitzungen war es von besonderem Interesse, dem aus dem
{FO-Konjunkturtest gewonnenen Datensatz fehlende Kostenvariable auf
Branchenebene zuzuspielen, um so den EinfluB von Kostendnderungen auf die
Preis- und Produktionsplanung sowie die Lagerbestandsanpassung
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modellieren zu kénnen. Allerdings ergab sich dabei das Problem der
Aggregation der kategorialen Monatsdaten auf Jahresdaten (ebenso fiir den
INSEE-Datensatz), da die Kostenvariablen lediglich in Jahreswerten zur
Verfligung standen.

Zur Aggregation der qualitativen Monatsdaten auf Jahresdaten wurde
ein einfaches Verfahren gewihlt, das zudem die Aufspaltung der jeweiligen
Variablen in ihre positiven und negativen Komponenten z.B. Q_+, Q.- usw.
ermdglichte. Das Verfahren &dhnelt dem Salidenkonzept, indem die
Differenzen zwischen der positiven und negativen bzw. der "steigend"- und
“fallend”-Kategorie unter Vernachlissigung der mittieren, “"gleichbleibend”,
Kategorie gebildet werden. Unterstelit wird dabei, daB die Antworten in die
jeweiligen Kategorien fallen, wenn eine zugrundeliesgende latente
unternehmensspezifische Beurteilungsvariable bestimmte Schrankenwerte
iiberschreitet (vgl. Ivaldi (1990, S. 88-90); K&nig et al. (1981, FuBnote 1,
S. 105)). Aus dem Antwortmuster der zwdif méglichen Angaben wurde flr
jede Variable die Differenz zwischen der positiv- und negativ-Kategorie
gebildet und als positive bzw. negative Komponente in Form einer
Dummyvariablen kodiert, wenn die Differenz > bzw. < O war.

Gegen diese Vorgehensweise ist kritisch einzuwenden, daB die
méglicherweise bestehende Saisonalitdt”” bzw. die vorhandene stirkere
Variabilit4t in den ursprlinglichen Variablen unberlicksichtigt bleibt bzw.
vermindert wird. Trotzdem erscheint diese Vorgehensweise der Aggregation
aufgrund ihrer Einfachheit und der Madglichkeit in positive und negative
Komponenten zu trennen gerechtfertigt.

77 vgl. Kénig/Nerlove (1988), die flir dle Produktionsplline und dle aerwartete
Nachfrageentwickiung der deutschen Unternehmen keine
bemerkenswerten Saisoneffekte feststeliten. Lediglich in den
Preiserwartungen konnte durch dis Spektraldichten Saisonalitiit in den
Salden nachgawiesen werden.

Vgl. auch Ghysslis/Nerlove (1988) flr sine vergieichends Darstellung des
Saisonalititsproblems im belgischen, deutschen wund franzésischen

Konjunkturtest.
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Die dem IFO-Datensatz zugespielten Kostenvariablen”® fiir die Jahre
1986-1987,

BPERK: Personalkosten,

BPRODK: Produktionskosten als Summe des Material- und
Energieverbrauchs, Einsatz an Handelsware, Kosten
fir Lohnarbeiten und sonstige industriellen/
handwerklichen Dienstleistungen,

BKAPK: Kapitalkosten als Summe von Mieten, Pachten,
Abschreibungen auf Sachanlagen, Kostensteuern,
Fremdkapitalzinsen,

wurden als Verdnderungen von 1983-1985 bzw. 1985-1986 pro
Beschiftigtem in der jeweiligen Branche berechnet und entstammen der
Kostenstrukturerhebung des Statistischen Bundesamtes (vgl. Statistisches
Jahrbuch (1986, S. 172); (1887, S. 173); (1988, S. 168)).

Analog wurde in der Aggregation der Quartalsdaten des
INSEE-Datensatzes fir das Jahr 1986 vorgegangen. Das Zuspielen von
Kostenvariablen war nicht notwendig, da der franzésische Konjunkturtest
eine entsprechende Variable ({iber die Entwicklung der nominalen
Stundenlhne (BK = TXSAL) enthilt.

Um die Vergleichbarkeit der fir die Bundesrepublik und Frankreich
geschitzten Modelle zu gewdhrleisten, wurden entsprechend dem
IFO-Konjunkturtest die folgenden Variablen”?,

Q°= TPPRE: Produktionserwartung flir die niichsten 3-4
Monate,

Q= TPPA: Produktionsentwicklung der letzten 3-4 Monate,

Pg = TPXPRE: Preiserwartungen flr die n&chsten 3-4
Monate,

78 Die Werte der stetigen Kostenvariablen BPERK, BPRODK, BKAPK sind

dabei in nichtlogarithmierten, absoluten Werten erfaBt.

79 Die Bezsichnungen TPPRE, TPPA, ..., TXSAL enteprechen den
AbklUrzungen der Variablen aus der Variablenliste des

INSEE-Datensatzes.
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D, = TDPRE: Nachfrageerwartung fiir die niichsten 3-4
Monate,

Ex, = TDEPRE: Nachfrageerwartung der Exporte,

La = OSSK: Einschidtzung der Vorrite,

Sa = OSC: Einschitzung der Auftragsiage,

BK = TXSAL: Entwicklung des nominalen Stundeniohns,

ausgewdhlt, die in ihrer urspriinglichen Form jeweils als trichotome Variable
mit den Kategorien "steigend”, "gleichbleibend” und “fallend” klassifiziert
sind. Insgesamt haben 230 Unternehmen die acht Fragen in den vier
Surveys fiir das Jahr 1986 vollstindig beantwortet.

An dieser Stelle sei kurz auf die Uberpriifung der Giiltigkeit der
Normalverteilungsannahme der zur Schiitzung herangezogenen
beobachtbaren Variablen des IFO- und INSEE-Konjunkturtests eingegangen.
Ublicherweise erfolgt im Rahmen der Berechnung der tetra- und
polychorischen Korrelationskoeffizienten mit Hilfe des PRELIS-Programms in
LISREL VIl ein Test auf Gilltigkeit der Annahme einer zugrundeliegenden
bivariaten Normalverteilung zwischen Paaren von beobachtbaren Variablen.
Allerdings ist der Test nur flr beobachtbare Variable mit mehr als zwei
Kategorien sinnvell anwendbar, da bei dichotomen Variablen das
tetrachorische Modell gerade identifiziert ist. Drei unabhiingige
Zellwahrscheinlichkeiten einer 2x2 Kontingenztabelle stehen zur Berechnung
der drei unbekannten Parameter {zwei Schwellenwerte und der
tetrachorische Korrelationskoeffizient) zur Verfiigung.

Um trotzdem die Normalverteilungsannahme bei dichotomen Variablen
iiberpriifen zu kénnen, wurde ein Testverfahren verwendet, das auf die
trivariate marginale information der beobachtbaren dichotomen Variablen
zurlickgreift, was es ermdglicht, Chi-Quadrat Tests auf eine
zugrundeliegende trivariate Normalverteilung mit jeweils einem Freiheitsgrad
durchzufilhren (vgl. Muthén/Hofacker (1988, S. 565-567)). Das im
Computerprogramm LISCOMP (vgl. Muthén (1988)) impiementierte
Testverfahren, basierend auf den Triple der becbachtbaren Variablen, wurde
im folgenden auf die Daten des deutschen und franzdsischen
Konjunkturtests angewandt. Fur die im empirischen Schétzansatz
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verwendeten sieben beobachtbaren dichotomen Variablen des
IFO-Datensatzes fir das Jahr 1986 ergab sich, daB fir 4 bzw. 5 Triple von
35 in den jeweiligen Datensidtzen flir die Aufschwungs- bzw.

Rezessionsphase die Normalverteilungsannahme bei einem Signifikanzniveau
von 5% verworfen werden muBte (vgl. Tabellen Illa,b). Fir drei Triple (S+,
Sa+, Ex,*), (S-, Sa-, Q.-) sowie (La+, Q,-. G,-) muBte die
Normalverteilungsannahme auch bei einem Signifikanzniveau von 1%
verworfen werden. Alle anderen 30 bzw. 31 Triple bestdtigen fiir o« = 0,01
bzw. a = 0,05 die Normalverteilungsannahme.

Tabelle IVa bzw. 1Vb gibt die entsprechenden Tests der Triple fiir die
beiden INSEE-Datensitze der Aufschwungs- und Rezessionsphase in 1986
wieder. Dabei zeigt sich in beiden Datensitzen ein deutlich hdherer Anteil
von Triple, 19 von 35 bzw. 16 von 56, fiir die die Normaiverteilung abgelehnt
wurde. Fir die Triple (Q+, Sa+, Ex_+), (Q,+, D_+, P +), (Q,-, D -, Sa-)
sowie (Q,-, La+, P_-) wurden die Tests ebenfalls auf dem 1X
Signifikanzniveau verworfen.

Ahnliche Ergebnisse wie in Tabelle Illa ergaben sich fiir die im Rahmen
der Panelschiétzung verwendeten dichotomen Variablen der Jahre 1985 und
1987, auf deren Darstellung verzichtet wird.

Zusammenfassend st festzustellen, daB die Annahme der
Normalverteilung fiir die Mehrheit der im |[|FO-Datensatz enthaltenen
Variablen Glltigkeit besitzt, wogegen flr die Mehrheit der aus dem
franz8sischen Konjunkturtest verwendeten Variablen die
Normalverteilungsannahme nicht aufrechterhalten werden konnte. Deshalb
wurden zur empirischen Modelliberpriifung das Maximum Likelihood- und
das asymptotisch verteilungsfreie Verfahren (vgl. Kapitel 2 und 3) zur
Schitzung herangezogen.

7.4 Die Ergebnisse des empirischen statischen Modells

Nachdem in den Kapiteln 2 und 3 das dkonometrische Schiitzverfahren und
in Kapitel 7.2 das theoretische Modell sines monopolistischen Unternehmens
mit Lagerhaltung ausflhrlich behandelt wurden, k8nnen jetzt auf der
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Tabelle Illa: Triple-Test auf eine zugrundeliegende trivariate
Normalverteilung des IFO-Datensatzes in der
Aufschwungsphase (1986)3’

Triple LR-Prifgrife Triple LR-PriifgriBe
La-, S+, Sa+ 0.,8274 S+, Sa+, G.+ 00,0181
La-, S+, Q,+ ©0.,0444 S+, Qg+, P+ 5.7839"
La-, S+, P.+ 1,0653 S+, Q.*. El.* 00,0001
ta-, S+, Ex.* 00,0009 S+, Q.*. G.* 0.,6431
La-, S+, G‘+ 1,29808 S+, P.*. El.+ 0.8589
La~, Sa~+, Q.* 00,3747 S+, P.+. G.+ 1,8976
La-, Sa-+, P.+ 3,3178 S+, El.+. G.+ 3,0958
La-, Sa+, Ex.+ 33,0042 Sa+, Q.+. P.+ 3,7232
La-, Sa~+, G.*- 00,0831 Sa~+, Q.+, El." 00,0579
La-, Q +. P+ 0.9458 Sa+, Q+, G+ 3.8755"
La-, Q+. Ex + 2,5774 Sa+, P+, Ex + 1.3821
La-, Q.+. G.* 1,9350 Sa+, P.+. G.+ 00,1488
La-, P+, Ex+ 0,1847 Sa+, Ex +, G+ 0,0045
La-, P.*. G.+ 1,3583 Q.t. p.,. Eg.¢ 2,0178
La-, El.*’. G.* 2,9814 Q.*, P.+. G.* 00,3939
S+, Sa+, Q.* 00,3002 Q.O. Ex.*. G.+ 0,3654
S+, Sa+, P.#- 1,3290 P.*. EI.*. G.# 4.21041)
S+, Sa+, Exg+ 7.92202)

1) Signifikant auf 5X-Niveau be! einem kritischen Wert von 3,849,
2) Signifikant auf 1X-Niveau bei sinam kritischan Wert von 6,635,

3) Stichprobenumfang N = 1112,
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Tabelle Itb: Triple-Test auf eine zugrundeliegende trivariate
Normalverteilung des IFO-Datensatzes in der
Rezessionsphase (1986)’

Triple LR-PrufgroBe Triple LR-Priifgré8e
La+, $-, Sa- 00,3896 S-, Sa-, Ga_ 00,3659
La~, 8-, Q, 0,3737 S-, Qu=y Pg- 00,0660
La+, S-, P~ 0,1143 s-, Q.-, Ex'- 1,0802
La+, S-, Ex- 00,0217 S-, Qg G- 4.8140
La+, S-, Go— 00,0020 s-, P.—, El.— 2,4983
La+, Sa-, Q. 00,2089 s-, Pe_' G.- 00,0543
La+, Sa-, P.— 0,2000 sS-, E!.—, Q- 00,2412
La+, Sa-, Ex. 00,2349 Sa-, Q.- P.- 33,3891
La+, Sa-, GQ- 00,2869 Sa-, Q. . El.— 0,1371
La+, Qg P,- 0,7783 Sa-, Q,-. G - 6.3986"
La+, Q-—, Ex. 2,5983 Sa-, Pa-' El.- 2,5548
La+, Q.. G - 13,7896’ Sa-. P, G - 0.0268
La+, P~ Ex - 30179 Sa-, Exg-, G - 0,0008
- - - _ 1)
La+, P_-, G. 0,0878 Qg -y Pav Exg 68,0648
La+, Ex,-, G,- 0,034 Qg Py~ G- 0.0081
- - - 2) - - -
S$-, Sa-, Q. 68,7436 Qg N El, . G. 1,87786
$-, Sa-, P.— 1,6234 Pas Ex°—, G.- 3,5389
S-, Sa-, EI.‘ 00,2041

1) Signifikant auf 5X-Niveau bei einem kritischen Wert von 3,841,
2) Signifikant auf 1X-Niveau bei einem kritischen Wert von 6,635,

3) Stichprobanumfang N = t112.
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trivariate
INSEE-Datensatzes in der

zugrundeliegende

Triple

LR-PrufgréBe Triple LR-Prifgréfe

Q+, Q.+, D_+
Q+, Q *, Sa+
Q+, Qg+, Exg+
Q+, Q_+, La~-
Q+, Q_+, P.+
Q-+, D.+, Sa+
Q-+, D’*-, Ex.*
Q+, D+, La-
Q+, D.*. P.+
Q+, Sa~+, En.«»
Q+, Sa+, La-
Q+, Sa+, P.*-
Q+, Exg+, La-
Q+, Exg+, P~
Q+, La-, P+
Qu*: Dg*. Sa~r
Q+, D+, Ex+

Q.+, O+, La-

s,0768" Q *. D+, P+ 6,93542)
5,2435" Q_+. Sa+, Exg+ 6.0421"
5,86554" Q.+, Sa<, La- 0.0202
0.,0022 Q +. Sa+, P+ 4,5903"
6,4379") Q,+, Exg+, La- 0,0380
4.8530" Q+. Ex >, P+ 6,2141"
3,2080 Q.+, La-, P+ 6,1855"
0.0211 D *. Sa+, Ex + 3,4667
3,9143" D_+. Sa+, La- 0.0056
12,45832) D, +. Sa+, P+ 4,9222"
0,0379 D_+. Ex_+, La- 0.8777
5,9466" D+ Exg+, P+ 3,9012"
8,120V D +. La-, P+ 5,4497"
1,6008 Sa+, Exg+, La- 0,2042
5.4397" Sa+, Ex+, P+ 2,4328
5,1278" Sa+, La-, P+ 3,7138
0,0165 Ex v, La-, P+ 2.8907
1,8599

1) Signifikant auf 5X-Niveau bel elnem kritischen Wert von 3,841,

2) Signifikant auf 1X-Niveau bei einem kritilschen Wert von 6,835,

3) Stichprobenumfang N = 230; Variable BK+ nicht Im Test enthalten. Somit

nur 35 Triple bei 7 berilicksichtigten Variablen des Modails.
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Tabelle 1Vb: Triple-Test auf eine zugrundeliegende trivariate
Normalverteilung des INSEE-Datensatzes in der
Rezessionsphase (1986)3’

Triple LR-Priufgré&Be Triple LR-Prifgré&e
BK-, Q-. Q- 1,1870 Q-. D_-, La+ 1,3962
BK-, Q-, O - 2,1169 Q-. D -, P - 3,8101
BK-, Q-, Sa- 0,7699 Q-, Sa-, Ex - 5,1193%
BK-, Q-, Ex_- 0,8524 Q-, Sa-, La+ 2,88233
BK-, Q-, La+ 4,1875" Q-. Sa-, P_- 5,6031"
BK-, Q-, P_- 0,0037 Q-, Ex -, La+ 0,4740
1 _
BK-, Q,-. D - 5,3331 Q-. Ex -, P, 1.5613
BK-, Q_-, Sa- 3,1369 Q-, La+, P - 4,8924"
- - - _ - _ 2)
BK-. Q.- Ex, 3,2099 Q,-. D,-. Sa 15,4334
BK-, Q -, La~+ 4.6787" Q,-. D,-, Ex,- 0.0929
BK-, Q -, P~ 0.0619 Q,-. D,-. La~ 1,7882
- - - 1 - - -
BK-, D, -, Sa «,8451 Q,-. D,-. P, 3,0857
BK-, D, -, Ex,- 2,3084 Q,-. Sa-, Ex,- 0.2247
BK-, O_-, La+ 0,2145 Q,-. Sa-, La+ 0.0028
- _ 1 - - -
BK-, D -, P, 41578 Q,-. Sa-, P, 2,5400
BK-, Sa-, Ex - 0,0876 Q,-. Exg-, La+ 0.1845
BK-, Sa-, La~ 1,3692 Q,-. Ex -, Pg- 5,6178")
BK-, Sa-, P_- 0.,0139 Q,-. La+, P- 7.7138
BK-, Ex,-. La+ 6,1122" D,-. Sa-, Ex,- 0,7980
BK-, Ex -, P_- 1,4132 D,-. Sa-, La+ 0.3199
BK-, La+, P - 3,0696 D,-. Sa-, P_- 0.0072
- - - - - 1
Q-, Q,-. O, 0,9718 D,-. Ex -, La+ 3.92321)
Q-. Q,-, Sa- 0.1775 Dg-. Exg-. Py~  4.2692
- _ 1
Q-. Q. Ex - 1,5891 D_-. La+, P_ 44239
Q-. Q,-. La+ 2,7581 Sa-, Ex,-, La+ 0,038
" - - P -
Q-, Qg -y Pg- 68,1801 Sa-, Ex -, P 0,7297
Q-. D_-, Sa- 0,5439 Sa-, Las, P - 0.9186
Q-, D, Ex - 1,7745 Ex,-. La+, P - 1,421

1) Signifikant auf 5X-Niveau bei esinem kritischen Wert von 3,841.

2) Signifikant auf 1X-Niveau bei einem kritischen Wert von 8,835.

3) Stichprobenumfang N = 230; Variable 8K- im Test enthalten. Somit nur
58 Triple bei 8 Variablen des Modoelis.
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Grundlage der deutschen und franzésischen Konjunkturtestdaten die
simuitan getroffenen Entscheidungen der Unternehmen bei eintretenden,
unerwarteten Nachfrage- und Kostenschocks empirisch untersucht werden.
Insbesondere soll dabei auch der Frage nachgegangen werden, ob Lager-
und Auftragsbestidnde als symmetrische oder als getrennte
Anpassungsinstrumente der Produktion- und Preisglittung zu behandein
sind.

Aufgrund der vorhandenen positiven und negativen Komponenten der zur
Modellanalyse ausgewdhiten Variablen des IFO- und INSEE-Konjunkturtests
wurden nachfolgend nichtrekursive Modellstrukturen wie M, bzw. M, (vgl.
Abbiildungen 1/1l in Kapitel 5.2) fir konjunkturelle Aufschwungs- und
Rezessionsphasen unter Verwendung des ML- und ADF-Verfahrens (soweit
mdaglich) geschitzt.

7.4.1 Modellspezifikation und Schitzung

Den Ausgangspunkt flir die empirische Modelispezifikation bilden die in 7.2
abgeleiteten modeiltheoretischen Realisationsfunktionen (7.2.6) — (7.2.9)
einer monopolistischen Unternehmung mit Lagerhaltung. Im Unterschied zu
Seitz (1989, S. 130) kdénnen die Realisationsfunktionen mit Hilfe des
fatenten Kovarianzstrukturansatzes direkt in Form schitzbarer
Strukturgleichungen ausgedriickt werden. Entsprechend der symmetrischen
bzw. asymmetrischen Behandlung der Lagerbestandsvariablen ist das zu
schitzende Modell fiir die Bundesrepublik zur Uberprifung des kurzfristigen
Unternehmensverhaltens im symmetrischen Fall {vgl. Modellstruktur M,, S.
93) durch nachfolgende Struktur- und MeBgleichungen des allgemeinen
LISREL-Ansatzes spezifiziert:

(740080 n" = Ba%n, M v Bty T vy g 4 v "8t ¢ G

(7.4.1.00)  n,* = Ba,"ny* + Yo MEY ¢ Y22 Bt + CoY
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(7.4.00¢) 03" = Bay*ny™ + Bao® o ¢ va tE ¢ van"Ert ¢ Gt

(7.4.1.2a) Q_ = M ¥n," + g%,

(7.4.1.2b) G_ = Ay¥n,* + 5%,
(7.4.0.2¢) P, = Ago¥ny” + e5*,
(7.4.1.2d) La = A 5¥n," + e,*,
(7.4.1.20) Sa = hga¥ng™ + e5",
(7.4.1.3a) S = X, "E,* + 3,

(7.4.1.3b) Ex, = X5, "E" + 8,%,

(7.4.1.3c) BPERK = X3,%E,"* + 8,",
(7.4.1.3d) BPRODK = A *E,* + 8,°,

(7.4.1.3¢) BKAPK = X g "E," + 8%,

Die Gleichungsstruktur des Modells ist nichtrekursiv. Es bestehen
simultane Abhiingigkeiten zwischen den endogenen latenten Faktoren,
Produktionserwartungen n1*, Preiserwartungen nz' und der
Lagerbestandsentwicklung ns". Im einzelnen werden die
Produktionserwartungen der Unternehmen durch die beiden Indikatoren
erwartete Entwicklung der intdndischen Produktionstitigkeit in den niichsten
drei Monaten und der Entwicklung der zukiinftigen Geschiftslage (Q,, G,)
ausgedrlickt. Die Preiserwartungen werden mitteis P_ abgebildet, und die
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Lager- und Auftragsbestandsbeurteilungsvariablen La, Sa geben die
Verinderungen des gewlinschten Nettolagerbestandes wieder. Die endogene
latente Variable ”3‘ kann im Sinne des Kénig-Nerlove Modells auch als
Schattenpreis der Lager- und Auftragsbestandshaltung interpretiert werden
(vgl. Kénig/Nerlove (1986, S. 184)).

Zur  Abbildung der Nachfrageerwartungen &1' wurden die
voraussichtliche Entwicklung des Exportgeschifts (Ex,) und die
Verdnderung des Auftragsbestandes gegeniiber dem Varmonat (S)
herangezogen. Da geeignete Erwartungsvariable fir die zukinftige
Kostenaentwicklung 52‘ fehlten, wurden die auf Branchenebene zugespielten
Variablen Personai-, Produktions- und Kapitalkosten pro Beschiftigtem
(BPERK, BPRODK, BKAPK) als Indikatoren der Kosteninderung eingeflihrt.

Ahnliches gilt fiir die geschitzte Modellspezifikation der franzésischen
Unternehmen. Allerdings konnten die Verdnderung der Kostenentwicklung
iber die im franzésischen Konjunkturtest enthaltene Variable erwartete
Entwicklung des nominalen Stundenlohnes bericksichtigt werden. Anstelle
der Geschiftslageentwicklung G, als zweite Indikatorvariable der
Produktionserwartung 711‘ wurde neben der inlindischen
Produktionserwartung Q, (= TPPRE) die ex-post Verdnderung der
Produktionstitigkeit Q (= TPPA) herangezogen. Somit stehen nur acht
MeBgleichungen zur Darstellung des Strukturmodells zur Verfiigung.

Die Modelispezifikation {(vgl. Modellstruktur M;, S. 94) zur Uberprufung
der Asymmetrie der Lagerbestandsvariablen im Rahmen des
Anpassungsprozesses der Unternehmen an Nachfrage- und
Kosteniberraschungen ist durch die Strukturgleichungen

(7.4.1.4a) 1']1* = 312‘1‘)2' + 313‘7]3‘ * 61“714‘ * Y1|‘E1‘ + 712'E2‘ + C1‘v
(7.4.0.40) np" = By "ny™ + Baatna” ¢ Bagtnyt ¢ vay"Et ¢ v2a"E" ¢ 0N
(7.4.0.4¢) ny® = By*ny" + va, 6" ¢ vaR 8" ¢ 6N

(7.4.1.4d) 0" = B, "n" + ()
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gekennzeichnet. na' und n" stellen jetzt die endogenen latenten Variablen
der gewiinschten Verinderung der Lager- und Auftragsbestinde dar.
Entsprechend sind die zugehdrigen MeBgieichungen durch

(7.4.1.2d") La = hga¥ng" + ex*,

. _ * *
(7.4.1.2e") Sa = A, In," + ¢,

gegeben.

Bei genauer Betrachtung der einzelnen Modeligleichungen fillt auf, da8
zur Modellierung der unerwarteten Nachfrage- und Kostenschocks keine
sogenannten Uberraschungsvariablen, ®0D,, ¢C, aus den jeweiligen ex-post
und ex-ante Variablen des vorangegangenen Surveys konstruiert wurden
(vgl. Nerlove (1983, S. 1259-1261); Kénig/Nerlove (1986, S. 193-194)). Im

aligemeinen werden die Uberraschungsvariablen analog zu
Erwartungsfehlervariablen betrachtet. Ivaldi (1987a,b) weist allerdings
darauf hin, dad die nach Nerlove (1983) konstruierten

Uberraschungsvariablen nicht uneingeschrinkt als Erwartungsfehlervariable
interpretierbar sind, da der Informationsgehalt der Uberraschungsvariablen
von dem ihnen zugrundeliegenden ProzeB, also den vergangenen Werten der
Variablen, von denen sie abgeleitet werden, abhingen. Dieser ProzeB 148t
sich als autoregressiver ProzeB erster Ordnung identifizieren. Die
Uberraschungsvariablen enthalten demnach entgegen ihrer Konstruktion
Informationen der tatséichlichen wund erwarteten Verdnderung der
entsprechenden Variablen (vgl. Ivaldi (1987a, S. 4-5; 21-23)).

Allerdings enthalten die Strukturgleichungen die Stértermvariable C*, die
implizit als Erwartungsfehlervariable interpretiert werden kann, wenn man
unterstellt, daB die Realisationen und Fehler der Vorperiode noch wirksam

sind.8©

80 st n“' die in t-1 fir t erwartete Varilinderung der wahren latenten
Variablen und n" die in t eingetrstene Verlinderung der Ilatenten
Variablen, dann ist der Erwartungsfehlar in den latenten Variablen durch

-
ne - ”t'. = C‘. gegeben.
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Voraussetzung fir die Schitzung des empirischen Modells ist die
Beseitigung der Skalenunbestimmtheit der latenten Variablen (jeweils eine
Faktorladung der Indikatorvariablen fur n,*, n,*, ny* bzw. n,* und £,*, £,°*
wird gleich 1 gesetzt) sowie die ldentifikation aller Maodellparameter. Bei nur
einer Indikatorvariablen wie P, in der Preisgleichung (vgl. (7.4.1.2c)) wird
zusitzlich die zugehdrige Fehlertermvariable 53" auf Null gesetzt. Der
MeBfehler ist dann im Stérterm Cz* der entsprechenden Strukturgleichung
(vgl. (7.4.1.1b)) enthalten. Das fiir die deutschen Unternehmen des
Verarbeitenden Gewerbes geschiitzte Modell enthdlt bei Anwendung der
ML-Schitzung zehn beobachtbare Variable und somit (p* + g*)
(p* + q* + 1)/2 = 55 Gleichungen der empirischen Varianzen und
Kovarianzen zwischen den beobachtbaren Variablen. Wird Unkorreliertheit
der Fehlervariablen unterstellt, so besitzt das Modell bei symmetrischer
bzw. asymmetrischer Behandlung der Lagerbestandsvariablen (vgl.
Modelistrukturen M,, MJ) 30 bzw. 27 Freiheitsgrade in der Aufschwungs-
und 28 bzw. 26 Freiheitsgrade in der Rezessionsphase. Fiir die deutschen
bzw. franzésischen Unternehmen konnte die Modelistruktur M, bzw. Mj bei
Anwendung der ADF-Schiitzung in der Rezessionsphase bzw. bei Anwendung
der ML-Schitzung in der Aufschwungsphase wegen Nichtkonvergenz beider
Verfahren nicht geschiitzt werden.

Bei acht beobachtbaren Variablen und somit 32 empirischen
Varianz-Kovarianz-Gleichungen ergaben sich flir die Modellstrukturen M,
bzw. Mj 14 bzw. 12 Freiheitsgrade der betrachteten Modelle. Die
analysierten Modelle sind entsprechend der Zah! der Freiheitsgrade
iiberidentifiziert, und alle Modellparameter lassen sich explizit aus den
Varianz~-Kovarianz-Gleichungen bestimmen.

Ahnliches gilt fiir die geschiitzten Modelle M,, Ml bei Anwendung des
ADF-Schitzverfahrens. Allerdings reduzierte sich die Anzahl der
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einbezogenen beobachtbaren Variablen des [FO-Datensatzes von zehn auf
acht. Statt der drei Kostenvariablen BPERK, BPRODK, BKAPK konnte nur

8! Wegen Nichtkonvergenz der Schitzungen

eine beriicksichtigt werden.
konnten die Modeliversionen M,, Mj fir die deutschen Unternehmen in der
Aufschwungsphase ebenfalls nicht behandeit werden.82 Alle empirisch
tiberpriiften Modelle, mit Ausnahme des Paneimodells, wurden zur
Vermeidung von “Heywood Cases” in der von Rindskopf (1983, 1984a,b)
vorgeschlagenen transformierten Form geschidtzt, da in LISREL VIl eine
Nichtnegativitdtsrestriktion bezliglich den zu schitzenden Varianzen fehit.
Die Beriicksichtigung der Nichtnegativititsrestriktion im Rahmen des
LISREL-Computerprogrammes erfolgt durch Einflhrung sogenannter
"phantom variables”, die an die Stelle der Stiérterms * und MeBfehler €*,

5* treten. Zur Implementierung werden alle beobachtbaren Variablen als

-
n

Strukturgleichungskoeffizienten der exogenen latenten Variablen sind dann
in der Beta-Matrix der abhidngigen latenten Variablen enthalten. Um jetzt
die Varianzen der MeBfehler und Stérterme berechnen zu k8nnen, werden
exogene latente Variable £* eingefiihrt, die einen direkten Effekt auf die als
n*-Variable formulierten Indikatoren bzw. die tatslichlichen endogenen

n"—Variablo formuliert. Die Faktorladungsmatrizen )\y“, A sowie die

81 Da die Kostenvariablen in ihren absciuten GréBen zur Schiitzung
verwesndet wurden, konnte bei Berechnung der asymptotischen Varianzen
und Kavarianzen der poiychorizschen und polyserialen Korrelationsmatrix
Jeweila nur eine Variable, BPERK bzw. BKAPK, in die berechnete
Varianz-Kovarianz-Matrix einbezogen werden. Mit BPRODK konnte die
asymptotische Varianz-Kovarianz-Matrix wegen numarischer Problieme

nicht berechnet werdan.

82 Dle mit dem ML- bzw. ADF- Verfahren nlcht schiitzbaren
Modelistrukturen MI' Mi kannten fUr die deutschean und franzdsischen
Untsrnshmen lediglich mit Hilfe esiner Ridgekonstanten K = 1,000 bzw.
2,000, die den Diagonalelementen der Inputmatrix der polychorischen und
polyserialen Korralation hinzuaddiert wird, emplirisch Uberprift werden.
Auf die Darstellung dieser Ergebnisese wird deahalb verzichtet.

Vgl. Jéreskog/Sérbom (1988, S. 71; 127-128) und Judge et al. (1988,
S. 878-882) fur die Darstellung der Ridgeschiitzung im Rahmen des
LISREL-Pragrammes bzw. fUr die allgemeine Erlliuterung dieses

Verfahrens.
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latenten Variablen n' ausliben. Nach Fixieren der Varianzen der neu
eingefiihrten E£*-Variablen auf den Wert 1 kénnen die zugehdrigen
Koeffizienten y* geschiitzt werden, deren Quadrat dem der jeweiligen
Varianz des MeBfehlers bzw. Stérterms entspricht. Varianzen von latenten
und Fehler- bzw. Stértermvariablen, fiir die sich dann ein geschitzter Wert
von Null ergab, wurden auf Null fixiert.®3

7.4.2 Die Ergebnisse der ML- und ADF-Schiitzung

Die empirischen Modellstrukturen Mi. M‘ (sowie Erweiterungen davon) zur
Uberpriifung des Preis-, Produktions- und Lageranpassungsverhaltens
deutscher und franzésischer Unternehmen des Verarbeitenden Gewerbes bei
eintretenden Nachfrage- und Kostenschocks wurden mit dem
Programmpaket LISREL VIl (vgl. Jéreskog/Sdérbom (1988)) geschitzt. Alle
im Maodell berlicksichtigten Variablen werden als Abweichung vom jeweiligen
Mittelwert gemessen betrachtet. Um eine Vergleichbarkeit der Schitzgiite
herzustellen, wurden neben den Goodness of Fit MaBen GFl und AGF! des
LISREL-Programmes der normierte Anpassungsverbesserungsindex NFl,
(vgl. (5.2.5)), der Tucker-Lewis Index NNFI, (vgl. {5.2.7)) sowie der
Parsimony-Index PNFI1, (vgl. (5.2.9a)) berechnet, wobei das von
Bentler /Bonett (1980) eingeflihrte absolute Nullmodell Mg als
Referenzmodel! diente.

Die ML- und ADF-Schitzergebnisse sind getrennt nach Aufschwungs-
und Rezessionsphase in den Tabellen Va, Vb und Vla, Vib aufgeflihrt. Dabei
enthalten die einzelnen Tabellen aus Griinden der Ubersichtlichkeit nur die
Schitzwerte fir die Faktorladungsmatrizen des MeBmodells und die
Schiitzwerte der Koeffizienten des Strukturgleichungssystems. Auf
Besonderheiten bezliglich der Schitzergebnisse fiir Varianzen der latenten
und Fehlertermvariablen wird, wenn notwendig, getrennt eingegangen.
Jedoch sei hier angemerkt, daB fiir alle geschiitzten Modelle die Varianz des

83 Vgl. hierzu die ausflUhrliche Diskussion der "Heywood Case”-Problematik
und den Vergleich verschiedener Reparametristerungaverfahren in Dillon
et al. (1987) sowis Gerbing/Anderson (1987) und Anderson/Gerbing
(1988).
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Tabelle Va: ML-Schitzergebnisse der Modellstrukturen M,, Ml fir die
deutschen Unternehmen in der Aufschwungsphase (1986)
(t-Werte in Klammern)

Variable Parameter Meodell Mi Modell M]

Q.- X4y 0,919 (26,438) 0,960  (27,269)

6.+ X2y 1,000" 1,000"

P+ xag? 1,000" 1,000"

La- PR 0,704 (14,271) 1,000"

Sa+ rga? 1,000" -

Sa+ P - 1,000"

S+ g™ 0,873 (17,483) 0,886 (17,633)

Ex + xpq" 1,000" 1,000"

BPERK Xa0™ 0,242 (8,313) 0,242 (8,313)

BPRODK P 0,911 (73,829) 0,911 (73,629)

BKAPK rga® 1,000" 1,000"

ng"—n,* By2" -2 0,035 (1,225)

na"-oq" Bia -0,3086 (-6,069) 0,155 (4,309)

ng 0" Bya® - -0,356  (-8,309)

ny"—n," Boy™ 0,084 (0,075) 0,110 (0,017)

1" —n," Bag” 0,168 (0,938) -1,802  (-5,907)

nyt—n,” Bay® - 0,727  (14,713)

1", 82" 0.086 (0,545) -

na"—n," Baa” - 0,037 (0,345)

ng —n" Bas” - 0,088 (0,400)

g, —n," i 1,535  (19,082) 1,443 (19,665)

g —ny* a1 0,250 (0,2323) 0,182 (0,192)

§"—ng” Yaq© 0,648 (2,784) 2,967 (7,341)

g —n," vi2" -0,005 (-0,210) -0,004 (-0,183)

g —ny" Ya2" 0,027 (0,912) 0,031 (1,033)

Ep"—n," vaz" -0,017 (-0,853) -0,082 (-1,159)

T,2(0F) 558,03 (30) 507,21 (27)

GFI 0.914 0.921

AGF! 0.842 0.840

NFlg 0.890 0,900

NNFIg 0,901 0,910

PNFI1, 0,593 0,540

1) Faktorladungen der Indikatoren G.+, P.+, La-, Sa+, Ex.*. BKAPK, die zur
Beseitigung der Skalenunbestimmtheit der zugehdrigen latenten Variablen
bzw. wegen nur einer varhandenen Indikatorvariablen, auf den Wert 1,000
fixiart wurden.

2) 512. wurde hier nicht mitgeschitzt. Ansonsten ist 512. positiv und

inaignifikant.
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Tabelle Vb: ML-Schiétzergebnisse der Modellstrukturen M,, M‘. fiir deutsche
und franzésische Unternehmen in der Rezessionsphase (1986)
(t-Werte in Klammern)

Variablae Paramater Modalil Mi Maodell M‘
IFO INSEE IFO INSEE
Q,- Ayy? 1,151 2,873 1,138 2,352
(36,421) (4,913) (36,608) (5,762)
La+ xga? 0,811 0.700 1,000" 1,000"
(25,371) (4,920)
Sa- Ags - - 1,.000" 1,000"
S-/D Ay 1127 1,166 1,119 1,134
(20,679) (15,868) (20,847)  (18,231)
BPERK/BK X3z 0,242 1,000" 0.242 1,000"
(8,313) (8,313)
BPRODK L P 0,911 - 0,911 -
(73,629) (73,629)
BKAPK Agn* 1,000" - 1,000" -
- - -
ng"—n, By 0,049 -0,020 -0,034 -0,032
(0.840) (-1,578) (-0,213) (1,273)
- - »
13", B3 -0,043 0,033 0,382 0.030
(-0,057) (0,905) (3,741) (1,799)
ng"—n" Bra” - - -0,576 -0,022
(-5,181)  (-0,442)
ny —n," Bay" o.126 0,020 0,553 0,001
(0,220) (0,008) (0.833) (0,000)
ny*—ny” Baq” -0,074 0,080 -1,102 -0,032
(-0,057) (0,012) (-4,878) (-0,017)
LTed Py Bay™ - - 1,034 1,409
(22,436) (7,598)
ng"—ny" Boa" -0,398 0,284 0,026 0,130
(-1,229) (0,754) (0,104) (1,345)
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Tabelle Vb: Fortsetzung

ng —ny" Boa" - - -0,2238 -0.6810
(-0,646) (-4,295)
- .
N4 T3 Pae - - 0,433 0,247
(5,230) 1,772)
g —n," Yo 1,167 0,392 1,511 0,491
(1,272) (4,649) (7,117) (4,933)
gy Ya1" 0,944 -0,013 0,234 0,582
(1,007) (-0,013) (0,240) (0,629)
g —na” a1 1,270 0,541 2,000 0,219
(0,868) (0,208) (7,575) (0,250)
. - - -
g —1, Y12 0,035 0,006 -0,153 0,008
(0,960) (0,5386) (-0,580) (0,534)
- - -
g —n, Y22 -0,0689 0,044 -0,075 -0,001
(-2,038) (0,851) (-2,670) (-0,015)
- - -
g —na Y32 -0,039 0,033 0,419 -0,023
(-0,775) (0,485) (1,101) (-0,320)
T, 2(0F) 759,11 177,35 738,09 89,30
(28) (14) (28) (12)
GF! 0,886 0,870 o.889 0,903
AGFI 0,777 0,667 0,765 0,708
NFlg 0,913 0,775 0,915 0,887
NNFlg 0,919 0,804 0,921 0,915
PNF11, 0,568 0,388 0,529 0,380

1) Faktorladungen der indikatoren G.+. P.+. La-, Sa+, El.+. BKAPK, die zur
Besesitigung der Skalenunbestimmtheit der zugehlirigen latenten Variablen
bzw. wagen nur einer vorhandenen Indikatorvariablen, auf den Wert 1,000

fixieart wurden.

2) B‘z. wurde hier nicht mitgeschitzt. Ansonsten ist 812' poasitiv und

Insignifikant.
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Tabelle Via: ADF-Schitzergebnisse der Modellstrukturen M, Mj fur
deutsche und franzésische Unternehmen in der
Aufschwungsphase (1986) (t-Werte in Klammern)

Variable Paramater Modall Mi Moadeli Mj

) INSEE tFo INSEE

Q-+ X! 0,982 2,811 0,983 2,710

(14,777) (4,380) (14,744) (4,568)
La- Xaa 0.785 0.571 1,000" 1,000"

(9,339) (3,704)

Sa+ Age - - 1,000" 1,000V

S+/D A" 0,882 1,348 0,880 1,347
(14,436) (6,838) (14,351) (6,853)
BPERK/BK+ xg2* 1,000" 1,000" 1,000" 1,000"

np"—n," Bia" 0,025 -0,041 0.039 -0,051
(0,049) (-0,878) (0,518) (-0,958)

ng " Bya" -0,352 0.250 0.167 0.014
(-2,701) (1,574) (1,225) (0,224)

net—n," Bya” - - -0,424 0,153
(-3,008) (2,598)

n"—ny" Bay" 0,218 0.017 0.078 0,038
(0,340) (0,010) (0,118) (0,028)

n " —ns” Bay™ 0,287 -0.026 -1,450 -0,139
(0,888) (-0,021) (-2,709) (-0,029)

ne"—n," By - - 0,818 1,381
(10,478) (3,223)

na " —ny" Baa” - -0,224 0,021 -0,050
(-0,312) (0,129) (-0,186)

ng"—ny" Ban” 0,088 - - -
(0,120)
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Tabelle Vla: Fortsetzung

ng " Bog - - 0.140 -0,018
(0,408)  (-0,051)

ng"—n3" Bas” - - 0,493 0,230
(5,6239) (0,258)
£, —n," Y 1,535 0,236 1,481 0,307
(10,033) (1,810) (10,925) (3,583)
£ —np" Yo" 0,036 0,296 0,090 0,186
(0,007) (0,783) (0,091 (0,475)
- - -
&y —ng Yay 0,565 0,588 2,340 0,333
(1,714) (1.162) (3.314) (0,235)
az‘an“ 712. -0,0001 0,018 -0,0002 0,002
(-0,0023) (0,137) (-0,005) (0,032)
g " Y22~ -0,0002 0.176 -0,0001 0,195
(-0,0045) (0.832) (-0,005) (0,943)
- - - 2) 2)

gy —ng Y32 -0,00002) -0,095 0,0000 -0.068
(-0,0008) (-0,223) (0,0000)2) (-0,2686)

T, 2(DF) 89,32 24 .61 64,45 23,56

(14) (14) “2) (12)

aFi 0,989 0,983 0,990 0,984
AGFI 0,972 0.956 0,970 0,951
NFig 0,965 0,953 0,988 0,955
NNFIg 0.979 1,008 0,979 1,000
PNFI1, 0,483 0,477 0,415 0,409

1) Faktoriadungen der Indikatoren G.*. P°+. La-, Sa~+, Ex.+. BKAPK, dia zur
Beseitigung der Skalenunbestimmtheit der zugehilirigen latenten Variablen
bzw. wegen nur einer vorhandenen Indikatorvariablen, auf den Wert 1,000

fixiert wurden.

2) Parameter ist positiv bzw. negativ, wurde aber nur auf vier Stallen

Genauigkeit geachitzt.
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Tabelle VIb: ADF-Schiétzergebnisse der Modellstrukturen M, M‘. fir die
franzésischen Unternehmen in der Rezessionsphase (1986)
(t-Werte in Klammern)

Variable Parameter Madell M; Modell Mj

Q,- Ay 1,704 (7,850) 1,697 (7,921
La+ LR 0.487 (4,513) 1,000"

Sa- xge? - 1,000"

o,- PO 1,182 (10,514) 1,185 (10,495)
BK- xga" 1.000" 1,000"

ng"—n," Bin” 0,013 (0.134) 0,019 (0,195)
ny"—n" Bya” 0,226 (1,491) 0,011 (0,143)
nS—n," Bra” - 0,173 (1,971)
n " —ny" Bay” 0.085 (0,047) 2,177 (0,200
1y —ony” 84," -0,561  (-0,480) -0,411 (-0,089)
n"—n,* Bar” - 1,045 (5,444)
ng"—ny" Ban" 0,085 (0,300) -

na —ny" Bag” - 0,082 (0,214)
1y —np" Bag” - -0,380  (-0,221)
& —n," vy 0.477 (3,286) 0,511 (4,593)
g —np" Yay© 0,148 (0,124) -0,954  (-0,170)
§ " —ny" vay" 1,024 (1,304) 0,404 (0,132)
gy — " Y12 0,013 (0,214) 0.021 (0,525)
g —n," Ya2" 0,053 (0,332) 0,007 (0,024)
£ —ns" a2 0,047 (0,438) -0,004 (-0,023)
T,2(0F) 40,88 (14) 39,84 “2)
GFi 0,977 0,978

AGFI 0,941 0,933

NF1, 0,953 0,954

NNFlg 0,985 0,981

PNFI1g 0.476 0,409

1) Faktoriadungen der Indikatoren G.*. P.+. La~-, Sa+, Ex.*. BKAPK, die zur
Baseitigung der Skalenunbestimmtheit der zugshérigen latenten Variablen
bzw. wegen nur ainer varhandenen Indikatorvariablen, auf den Wert 1,000

fixiert wurden.
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Stérterms in der Gleichung der erwarteten Produktionsidnderung (vgl.
(7.4.1.1a) und (7.4.1.4a)) trotz Nichtnegativititsrestriktion mit einem Wert
von Null geschétzt und aus ldentifikationsgrinden auf Null gesetzt wurde.
Einen Hinweis darauf, daB ein méglicher "Heywood Case” in Verbindung mit
der Produktionsgleichung auftreten kann, gab der Triple-Test auf
Normalverteilung. Im Uberwiegenden Teil der auf dem 1X%- bzw. 5X-Niveau
abgelehnten Triple ist die Indikatorvariable Q_, in ihrer Plus- bzw.
Minusausprigung enthalten (vgl. Tabeiten lila — 1Vb).

Der Stabilititstest der Beta-Matrix fiir die Existenz der simultanen
Effekte zwischen endogenen latenten Variablen fiihrte in allen geschitzten
Modellen zu keiner Ablehnung. Die grdRten Eigenwerte der Beta-Matrizen
waren stets kieiner als 1. Somit existieren die berechneten direkten und
indirekten Effekte und sind ebenfalls stabil.

Ein Vergleich aller Schdtzergebnisse zeigt, daB mit Ausnahme der
Faktortadungen des MefAmodells der Anteil der nichtsignifikanten
Parameterschéitzungen fiir die mit dem INSEE-Datensatz iberpriiften
Modelle sowohl bei Anwendung des ML- als auch des ADF-Schitzverfahrens
deutlich gré&Ber ist. Dies ist nicht zuletzt auf den im Vergleich zum
IFO-Datensatz geringen Stichprobenumfang von N = 230 zuriickzuflhren.®4

7.4.2.1Die direkten Effekte zwischen den EinfluBfaktoren

Im einzelnen bestltigen die Ergebnisse flr deutsche und franz8sische
Unternehmen die bezliglich der Nachfrage- und KostenlUberraschungen
getroffenen Aussagen des theoretischen Modells. In konjunkturelien
Aufschwungs- und Rezessionsphasen fihren positive (negative)
Nachfrageerwartungen E,' (vgl. Koeffizienten Y"‘, 721" 731‘ in Tabellen
Va — VIb) zu einer verstirkten Ausdehnung (Verringerung) der erwarteten
Produktionstdtigkeit n,', zu Preiserh8hungen (Preissenkungen) nz* bei dem
gleichzeitigen Versuch die Nettolagerbestinde "3* bzw. den Lagerbestand

84 Muthdn (1989, S. 24-25) weist darauf hin, da8 wenigstens ain
Stichprobsnumfang von N 2 1000 erforderiich seail, um dem ADF-Verfahren
gerechtwardende aussagefiihige Schiitzergebnisse zu erhalten.

Vgl. auch Muthdn (1988, §. 6-5).
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"3* abzubauen (zu  erhéhen). Generell sind  die geschitzten
Nachfrageeffekte *{2,' auf die Preisvariable nz* nicht bzw. nur schwach
signifikant mit gréBtem t-Wert von 0,783 in Tabelle Vla. Interessant ist
trotzdem die Tatsache, daB die franzésischen im Unterschied zu den
deutschen Unternehmen in Abschwungphasen eher dazu neigen, ihre
Preiserwartungen trotz sinkender Nachfrage nicht nach unten sondern nach
oben zu korrigieren ('{21“t = -0,013 bzw. -0,954 in Tabelle Vb bzw. VIb fiir
beide Modellstrukturen M,, M’).

Bei der Interpretation der 731’—Kooffizienten ist zu beachten, daB die
Lagerbestandsvariablen in M, und Mj iiber die entsprechenden
Beurteilungsvariablen der Lager- bzw. Auftragsbestinde abgebildet wurden.
Unternehmen, die jetzt ihre Lager- bzw. Auftragsbesténde als zu niedrig
(zu hoch) bzw. zu groB (nicht ausreichend) beurteilen, haben in der
Vorperiode ihre Lager- und Auftragsbestinde verringert (erhdht) bzw.
ausgedehnt (abgebaut). Positive Nachfrageverinderungen (vgl. Tabellen Va
und Vla) flihren bei deutschen und franzésischen Unternehmen zu einem
Abbau des gewiinschten Nettolagerbestandes (Ym* = 0,648; 0,565; 0,588).
Die als nicht ausreichend beurteilten Liger an Endprodukten werden
verringert wihrend die schon als ausreichend angesehenen
Auftragsbestinde weiter ausgeweitet werden. Entsprechendes gilt bei
asymmetrischer Behandlung der Lagerbestinde (731" = 2,967; 2,340;
0,333), wobei die Koeffizienten der Lagerbestandsinderungen bei den
deutschen Unternehmen (131" = 2,967 bzw. 2,340 in Mj. Tabellen Va, Via)
im Vergleich zu Anderungen des Nettolagerbestandes (Y:”"P = 0,648 bzw.
0,565 in Mi.'Tnbollon Va, Vla) deutiich gréBer sind. Auch hier sind die
geschiitzten Koeffizienten flir die deutschen Unternehmen meist hochgradig
signifikant, wogegen fiir den INSEE-Datensatz die Parameter nicht oder nur
in einem Fall schwach signifikant sind (Yn' = 1,024; t = 1,304; vgl.
Tabelle VIb). Umgekehrte Folgerungen ergeben sich bei Analyse der
Wirkungen negativer Nachfrageverinderungen auf die Lager- und/oder
Auftragsbestinde (vgl. Tabelien Vb und Vib).

Bei Betrachtung des Einflusses der exogenen Kostenvariablen Ez‘ auf
die Preis-, Produktions- und Lagerbestandsvariablen fillt auf, daB
unabhdngig vom verwendeten Schiitzverfahren alle Koeffizienten Yzz' mit
Ausnahme der Preisreaktion deutscher Unternehmen in der Rezessionsphase
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(Yzz' = -0,069 bzw. -0,075; Tabelle Vb) bei symmetrischer wie
asymmetrischer Behandiung der Lagerbestdnde insignifikant  sind.
Ausschlaggebend dafir mag das Fehlen von aussagefihigen,
unternehmensspezifischen Kostenvariablen im IFO- und
INSEE-Konjunkturtest sein. Die im franzésischen Konjunkturtest enthaltene
Variable der erwarteten Veridnderung des nominalen Stundenichnes BK geht
in die Produktionsgleichung fiir alle geschidtzten Modelle stets mit dem
falschen Vorzeichen ein, was darauf schlieBen |4Bt, daB die Variable BK ein
schlechter Indikator zur Abbildung realer Kostendnderungen ist. Allerdings
besitzen die meisten der berechneten Koeffizienten die aus dem
theoretischen Modeli abgeleiteten Vorzeichen.

Flir deutsche Unternehmen zeigt sich zudem eine Preisrigiditdt (vgl.
Blinder (1982, S. 346)) ©bei eintretenden Kostenlinderungen. In
konjunkturellen Abschwungsphasen (vgi. Tabelle Vb) werden
Kostensenkungen nicht in Form sinkender Preise weitergegeben. Die Preise
werden eher nach oben korrigiert (Yzz' = -0,069 (-2,038) bazw. -0,075
(-2,670)). Generell scheinen deutsche und franzésische Unternehmen in
ihrem Preisverhalten mehr auf Nachfrage- als auf Kostendnderungen zu

reagieren.

Keine befriedigenden Ergebnisse zeigen die Modellschiitzungen fiir den
EinfluB des exogenen Kostenfaktors auf den gewiinschten Nettolagerbestand
bzw. den gewiinschten Lagerbestand an Endprodukten sowohl fir die
deutschen als auch franzdsischen Firmen. Die geschétzten Parameterwerte
Yaz* sind alle insignifikant mit wechselnden meist falschen Vorzeichen, was
insbesondere fiir die ADF-Schitzung der Modelle M, Mj in der
Aufschwungsphase zutrifft. Kostenschocks werden nicht durch Reaktionen
mit den Légern und/oder Auftragsbestéinden absorbiert (vgl. Seitz (1989, S.
139, 176)).

FaBt man die Ergebnisse bezliglich der Effekte der exogenen Nachfrage-
und Kostenfaktoren in der Aufschwungs- und Rezessionsphase zusammen,
so zeigt sich eine Dominanz der Wirkungen der erwarteten
Nachfragednderung gegenliber Kostendnderungen auf die Ausdehnung bzw.
Einschrinkung der erwarteten Produktionstdtigkeit bei gleichzeitiger
symmetrischer Verdnderung der Lager- und/oder Auftragsbestinde. Den
Preisreaktionen der Unternehmen als Anpassungsinstrument kommt
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demnach nur sekundire Bedeutung zu. Zudem scheint eine gewisse
"stickiness” der Preise (vgl. Carlson/Dunkelberg (1989, S. 322); Seitz
(1989, S. 140-141)) vor allem nach unten vorzuherrschen, was durch die
meist insignifikanten Parameterschitzungen bestdtigt wird.

Im folgenden soll ndher auf die Ergebnisse der simuitanen Beziehungen
zwischen der Preis- und Produktionsplanung und der Lagerhaltung in den
Modellen M,, Mj eingegangen werden. Dabei zeigt sich fir deutsche
Unternehmen eine hohe Ubereinstimmung in den Schitzergebnissen fiir
beide Modellstrukturen in der Aufschwungsphase bei Anwendung des ML-
bzw. ADF-Verfahrens. Positive Produktionserwartungen n: erhéhen zwar
die Wahrscheinlichkeit von Preiserhdhungen, diese fiihren aber nicht wie zu
erwarten wire zu kiinftigen Produktionseinschrinkungen ([321‘, 312‘ > 0).
Dies k&nnte ein Indiz dafiir sein, daB deutsche Unternehmen bei gegebenen
Wachstumsaussichten versuchen iiber weitere Produktionserhdhungen
zusidtzliche Umsidtze zu erzielen. Allerdings sind die Koeffizienten meist
insignifikant. Ebenfalls nicht signifikant aber mit dem erwarteten negativen

* in Tabelle

Vorzeichen gehen dagegen die positiven Preiserwartungen (f,,
Vla) der franzésischen Unternehmen in die Produktionsgleichung der beiden

Modellstrukturen Mi, M‘ ein.

Von besonderem Interesse ist die Simuitanitit der Beziehung zwischen
den Lagerbestandsvariablen und der Produktionsplanung bei gegebenen
positiven Nachfrage- und Kosteninderungen. Hier zeigen sich deutliche
Unterschiede in den Ergebnissen der zwei geschitzten Modellversionen. Bei
symmetrischer Behandlung der Lagerhaltungsvariablen versuchen deutsche
Unternehmen einen Teil ihres geplanten Produktionsanstiegs iiber die
Reduktion des Nettolagerbestandes durch Lagerabbau bzw.
Auftragsbestandserhéhung (Bm' = 0,168 bzw. 0,287 in Tabellen Va, Vlia)zu
erreichen, was dem Motiv der Produktionsgléttung bei gestiegener
Nachfrage widerspricht. Umgekehrt Uben negative Nettolagerbestéinde einen
signifikant negativen EinfluB auf die geplante Produktionsausweitung aus
(ﬁ,a' = -0,306 bzw. -0,352 in Tabellen Va, Via). Ursiichlich dafir kénnten
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die in der Aufschwungsphase Uberproportional wachsenden
Produktionskosten sein.®5 Dagegen scheint bei franzésischen Unternehmen
(vgl. Tabelle Via) eine Tendenz zur Produktionsgldttung gegeben zu sein.
Erwartete Nachfrageerhdhungen bewirken eine Zunahme der Produktion bei
einem gleichzeitigen Abbau der Nettolagerbestinde, die ihrerseits die
Produktionstédtigkeit erhdhen (513* = 0,250), wobei die Nettolagerbestinde
aufgefiillt werden (34, * = -0,026).

Eine eindeutige Bestiitigung erfdhrt die von Blinder (1982) eingefiihrte
"production-smoothing”-Hypothese, wenn die Nettolagerbestinde in die zwei
Komponenten Lager- und Auftragsbestand an Endprodukten getrennt
werden. Das bedeutet, daB fiir das Halten einer Einheit an Lager- bzw.
Auftragsbestand keine einheitllichen Kosten mehr angenommen werden. Fir
deutsche wie franzdsische Unternehmen besitzen die geschidtzten
Koeffizienten 63,‘, 613", B“" (vgl. Tabellen Va, Via) das erwartete
Vorzeichen und sind zumeist signifikant.

Dabei fillt besonders auf, daB die Unternehmen in konjunkturellen
Aufschwungsphasen zwar versuchen den steigenden Absatz iber Lagerabbau
bei entsprechender Ausdehnung der Produktion und Wiederaufbau der Liger
zu befriedigen aber gleichzeitig die Auftragsbestinde (B“* = 0,727 bzw.
0,816 und 1,381 bei deutschen und franzdsischen Unternehmen) verstirkt
als Puffer bei positiven Nachfrageschwankungen einsetzen. Auf den ersten
Blick widersprlichlich scheint der hoch signifikant negative Effekt hoher
Auftragsbestinde bei deutschen Unternehmen auf die erwartete positive
Produktionsdnderung zu sein (Bu‘ = -0,356 bzw. -0,424 bei ML- bzw.
ADF- Schitzung). Eine Erklérung dafiir wire, daB deutsche Unternehmen
zunehmend Auftragsbestinde halten um so der Produktion bei hohen
Grenzkosten auszuweichen, was durch den gleichzeitig signifikant positiven
EinfiuB (Ba‘*‘i = 0,493 in Tabelle Via) der Auftrags- auf die Lagerbestiinde
bekridftigt wird. Zudem wird versucht iiber die Erh8hung der Preise (62" =

85 Vgl. im Gegensatz dazu Kénig/Nerlove (1988, S. 198-199; 204), die im
Rahmen eines bedingten log-linearen Wahracheinlichkesitamodells die
theoretisch abgeleitete Folgerung einer positiven Assoziation von
niedrigen/hohen Lager-/Auftragasbestinden mit ainer Produktions-

ausdehnung bei unternehmensspezifischen Nachfrageschocks bestiitigen.
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0,104 in Tabelle Via) den Absatz zu vermindern, um so die
Produktionsauslastung und damit die Produktionskosten zu senken (vgl. auch
Zabel (1986, S. 352)).

Im Unterschied dazu ist Bu" bei Betrachtung der franzésischen
Unternehmen mit 0,135 positiv und signifikant von Null verschieden (vgl.
Tabelle Vla). Volle Auftragsbiicher erhdhen somit die Wahrscheinlichkeit
kiinftig die Produktion auszuweiten. Entsprechendes gilt fiir den
Produktionseffekt bei steigender Nachfrage (B“' = 1,381 in Tabelle Via).
Der wachsende Absatz wird zum Teil iber Lagerabbau (73“ = 0,333) und
vermehrte Produktion (Y"‘ = 0,307) befriedigt. Gleichzeitig werden die als
zu niedrig beurteilten Lagerbestéinde (Bu“ = -0,139) durch eine verstirkte
Produktionstitigkeit aufgefiillt, die selbst durch niedrige Léger angeregt
wird (B5,* = 0,014).

Die Aussagen lassen sich im wesentlichen auf das Verhalten in der
Rezessionsphase Ubertragen, ailerdings mit umgekehrtem Vorzeichen.
Hervorzuheben sind neben der Dominanz des Nachfragefaktors die meist
signifikanten Beziehungen zwischen hohen bzw. niedrigen Lager- bzw.
Auftragsbestinden und den erwarteten Produktionseinschrinkungen (613'.
B_.“*, 514" B”‘) bei deutschen wie franzdsischen Unternehmen, wenn von
Asymmetrie in der Lagerhaltung ausgegangen wird (vgl. Modellstruktur Mi in
Tabellen Vb, Vib}. Zudem bewirken niedrige Auftragsbestinde bei negativen
Absatzerwartungen eine verstirkte Zunahme des Lagerbestandes 534‘ =
0,433 bzw. 0,247). Beziiglich der Preisplanung ist anzumerken, daB die
beiden Lagerbestandsvariablen entgegengesetzte Vorzeichen besitzen und
der negative Effekt der Auftragsbestiinde (Bz“' = -0,238 bzw. -0,610 in
Tabelle Vb) iberwiegt, der fiir die franzdsischen Unternehmen als hoch
signifikant geschdtzt wurde. Entgegen dem Ergebnis in Kénig/Nerlove (1986,
S. 204, Table 4) scheinen deutsche und franzdsische Unternehmen in
rezessiven Phasen bei unzureichender Auftragslage eher mit
Preiserhdhungen als -senkungen zu reagieren.

Zusammenfassend zeigt sich, daB die zukinftige Nachfrageentwicklung
den dominierenden Erklirungsfaktor in der Preis- und Produktionsplanung
bei Lagerhaltung darstellt. Deutsche wund franzésische Unternehmen
versuchen Lager- und/oder Auftagsbestdnde als Puffer bei auftretenden
Nachfrage- und Kostenschwankungen einzusetzen, was insbesondere durch
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die empirischen Schitzungen des Modells M‘. bei asymmetrischer Behandlung
der Lager- und Auftragshaltung bestitigt wird (vgl. auch Seitz (1989);
Kénig/Seitz (1989)).

7.4.2.2 Die indirekten Effekte zwischen den EinfluBfaktoren

Bei der Interpretation der simultan getroffenen Entscheidungen iiber
Preissetzung, Produktionshthe und Lagerbestandsentwicklung der deutschen
wie franzdsischen Unternehmen wurden bis jetzt bestehende indirekte
Effekte der jeweiligen Entscheidungsvariablen und der exogenen Kosten- und
Nachfragefaktoren sowie daraus folgende Gesamteffekte vernachldssigt.

Die Tabellen VIHa — VIIIb weisen fiir deutsche und franzésische
Unternehmen in der Aufschwungsphase alle direkten und indirekten sowie
die resultierenden Gesamteffekte der latenten Variablen fir die zwei

analysierten Modelistrukturen M, Mj aus.®8

Dabei falt auf, da8 insbesondere die unternehmerischen
Nachfrageerwartungen E“ in ihren indirekten und Gesamteffekten meist
hoch signifikante Einflisse auf die Produktions-, Preis- und
Lagerbestandsanpassung ausiliben. Der Kostenfaktor 52“ scheint im
wesentlichen ohne Bedeutung zu sein. Mit Ausnahme des positiven, schwach
signifikanten Gesamteffektes von 0,197 bzw. 0,198 (vgl. Tabellen Vlila,b)
der erwarteten Zunahme des nominalen Stundenlohns BK auf die
Preiserwartungen franzdsischer Unternehmen sind alle Ubrigen t-Werte vor
allem fUr die geschitzten Modelle der deutschen Unternehmen

verschwindend gering.

Die Ergebnisse belegen die auf der Grundlage der berechneten direkten
Effekte abgeleiteten SchluBfolgerungen. Von besonderem Interesse sind
jedoch die ausgewiesenen indirekten Effekte.

Positive Verdnderungen der Nachfrage E," besitzen bei deutschen und
franzésischen Unternehmen einen signifikanten indirekten Effekt zur

868 Entsprechende Tabellen der indirekten und Gesamtaffekte wurden fiir die
Modellstrukturan Mi' Mj der Rezesslionsphase berechnet, auf deren
Darsteliung hier verzichtet wird.
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Y auf  die

Tabelie Vlila: Effektzerlegung aller linearen Einflisse
Produktionserwartungen ‘11" die Preiserwartungen nz' und die
Nettolagerbestandsentwickiung ng‘ von deutschen Unternehmen des
Verarbeitenden Gewerbes in der Aufschwungsphase, 1986 (t-Werte in

Klammern)

auf Direkte Effekts Indirekte Effekte

von * * » - * *

N4 Na Na 4 Mo Na
n,* - 0,218 0.278 -0.083 -0,020 -0,009
(0,340) (0,886) (~0,888) (-0,049) (-0,018)
na" 0,025 - 0,088 -0,030 -0,001  -0,002
(0,049) (0,120) (-0,130) (-0,018) (-0,022)
13" -0.352 - - 0,033 -0,069 -0,098
(-2,701) (0,693) (-0,048) (-0.614)
E,' 1,535 0,036 0,565 -0,323 0.264 0,374
(10,033) (0,007)  (1,714) (-2,366) (0,049) (1,100)

Ex" -0,0001 -0,0002 -0,0001 0.00002-0,00002’ 0,00002

(-0,0023)(-0,0043) (-0,0008) (0,0122) (0,00886) (0,0t01)

auf Gesamteffekt
von - »* *
n, na s
" -0,093 0,198 0.278
(-0,8868) (0,049) (0,877)
1" -0,005 -0,001% 0.088

(-0,023) (-0,018) (0,131)

Na -0,319 -0,069 -0,098
(-3,408) (-0,049) (-0,614)
g," 1,212 0.300 0.939
(15,076)  (3,491)  (11,521)
£* -0,0001 -0,0002 -0,0001

(-0,003) (-0,005) (-0,003)

1) Die berschneten Effekte srgaben sich im Rahmen der ADF-Schiitzung.
2) Die jewelligen Koeffizienten wurden nur auf drei Nachkommastellen in der
Genauigkeit geschiitzt. Die Werte in Klammern geben hier die

antsprechenden Standardfehler wieder.
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Tabelle VIlb: Effektzerlegung aller linearen Einflisse' auf die
Produktionserwartungen n,'. die Preiserwartungen "lz. und die
Lager- und Auftragsbestandsentwicklung na‘. n‘_"E von deutschen

Unternehmen des Verarbeitenden Gewerbes
1986 (t-Werte in Klammern)

in der Aufschwungsphase,

auf Direkte Effekte Indirekte Effekte
ven - - - - » - - *
4 Na Na Na T4 o N3 N4
1, - 0,078 -1,450 0.816 -0,369 0,006 0,534 -0,301
(0,118) (-2,709) (10,478) (-3,449) (0,030) (2,618) (-2,951)
1," 0,039 - - - -0,014 0,003 -0,035 0,020
(0,515) (-0,500) (0,125) (-0,5158) (0,526)
n,* 0,167 0,021 - - -0,081 0,014  -0,154 0,087
(1,225) (0,129) (-0.897) (0,137) (-1,821) (1,476)
1" -o.424 0,104 0,493 - 0,159 -0,035 0,159  -0,217
(-3,008) (0,408) (5,639) (1,710) (-0,136)  (1,710) (-3,391)
gY 1,461 0,090 2,340 - -0,288 0,204  -1,701 0,957
(10,925) (0,091)  (3,314) (-2,618) (0,213) (-2,498) (11,963)
E," -0.0002 -0.,0001 0,000 - +0,0002) 40,0002’ 40,0002 -0,000%
(-0,0005)(-0,005) (0,000) (0,013) (0,005) (0,040) (0,023)
auf Gesamteffekt
- ny" " 3" ng*
n," -0,268 o, 084 -0,916 0.515
(-3,449) (0,138) (-2,186) (6,280)
np" 0,025 0,003 -0,035 0,020
(0,532) (0,125) (-0,515) (0,526)
PR RT-TY 0,035 -0,154 0,087
(1,536) (0,278) (-1,621) (1,475)
1, -0.265 0,089 0,622 -0,217
(-4,569) (1,015) (5,000) -3,391)
£ 173 0.294 0.639 0,957
(12,890) (3,458) (5,917) (11,963)
E;" -0,0002 -0,0002' -0,0002) -0,0002)
(0,028) (0,041) (0,048) (0,023)
1) Die berechneten Effekte ergaban sich im Rahmen der ADF-Schitzung.
2) Die jeweiligen Koeffizienten wurden nur auf drei Nachkommastellan in dar

Genauigkeit geschiitzt. Die Werte In Klammern geben hier die

entsprechenden Standardfehlar wiader.
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Tabelle Vlilla: Effektzerlegung aller linearen Einflisse! auf die
Produktionserwartungen ’11" die Preiserwartungen r12‘E und die
Nettolagerbestandsentwickiung ns' von franzésischen Unternehmen des
Verarbeitenden Gewerbes in der Aufschwungsphase, 1986 (t-Werte in
Klammern)

auf Direkte Effekte Indirekte Effekte
von * * * - * *
Ny Na e N Na LY
n* - 0.017  -0,026 -0.007 0,060 0,0002)
(0,010) (~0,021) (-0,021)  (0,022) (0,018)
ng* -0,041 — - 0,0002) -0,001 0,001
(-0,678) (0,014) (-0,013)  (0,020)
na" 0,250 -0,224 - 0,007 0,008 -0,007
(1,574) (-0,312) (0,088) (0,013) (-0,021)
&" 0.236 0.296 o.588 0.137  -0,123  -0,010
(1,810) (0,783)  (1,162) (1,284) (-0,328) (-0,021)
By 0,018 0,476  -0,095 -0,032 0,021 0,0002’
(0,137)  (0.832) (-0,223) (-0,281) (0,233) (0,005)
auf Gesamteffekt
von "1‘ "2* nsg
n,* -0,007 0,023 -0,028
(-0,021) (0,013) (-0,021)
ng* -0,041  -0,001 0,001
(-0,631) (-0,013)  (0,020)
ny* 0.257 -0,218 -0,007
(2,448) (-0,816) (-0,021)
£’ 0.373 0,173 0.578
(4,099) (1,418)  (4,346)
£" -0,014 0.197  -0,085

(-0,212) (0,995) (-0,224)

1) Die berechneten Effekte ergabhen sich im Rahmen der ADF-Schiitzung.
2) Die jeweliligen Koeffizianten wurden nur auf drei Nachkommastellen in der
Genaulgkeit geschlitzt. Die Werta in Klammarn geben hiar die

aentsprechenden Standardfehler wieder.
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aller

linearen Einflisse! auf die

Produktionserwartungen n,', die Preiserwartungen nz' und die Lager-

und

Auftragsbestandsentwickiung

»
Na »

von franzdsischen

>
Na

Unternehmen des Verarbeitenden Gewerbes in der Aufschwungsphase,
1986 (t-Werte in Klammern)

auf Direkte Effekte Indirekte Effekte
ven m‘ nz; Wa* 714' m& 712. ’13‘ n‘u
- 0,038 -0,139 1,381 0.272 -0,033 0.366 0,387
(0,028) (-0,029) (3,223) (1,528) (-0,071) (0,865) (1,241)
ny* -0.0s1 - - - -0,014 -0,0002) -0,012 -0,090
(-0,958) (-0.933) (0,067) (-0,052) (-0,957)
n,* 0,014  -0,050 - - 0,007 0.0002) 0,004 0,029
(0.,224) (-0,166) (0,368) (0,022) (0,050) (0,279)
n,* o.153  -o.0ts 0.230 - 0.048 -0,011 0.036 0.278
(2,598) (-0,051) (0,256) (1,371) (-0,052) (0,051) (2,260)
£, o.307 0,188 0,333 - 0,079 -0,01§ 0,069 0.532
(3,563) (0,475) (0,235) (2,026) (-0,038) (0,051) (3,773)
£," 0,002 0,195 -0,088 - -0,014 0,003 -0,002 -0,016
(0,032) (0,943) (-0,266) (-0,700)  (0,118) (-0,047) (-0,170)
auf Gesamteffekt
von 7||‘ ’12‘ ng‘ 714‘
7" o.272 0,005 0,227 1,757
(1,528) (0,004) (0,050) (2,846)
ng" -0,065 -0,0002) -0,012 -0,090
(-0,985) (0,067) (-0,052) (-0,957)
na* 0,021  -o0,050 0,004 0,029
(0,284) (-0.189) (0,050) (0,279)
1,* o©.201  -0,029 0.266 0,278
(2,337) (-0,108) (0.878) (2,260)
§,* o,3088 0.171 0,402 0.532
(4,289) (1,413) (2,831 (3,773)
E," -0.012 0,198 -0,070 -0,016
(-0,176)  (1,000) (-0,288) (-0,170)

1) Die berechneten Effekte ergaben sich im Rahmen der ADF-Schiitzung.

2) Die jeweliligen Koeffizianten wurden nur auf drei Nachkommastellen in daer

Genauigkeit

entaprechenden Standardfehier wisedar.

geechitzt.

Werte

Klammern

geben

hiar

die

Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM

via free acc

€SS



164

Ausdehnung der Auftragsbestinde (0,957 bzw. 0,532 in Tabellen Viib,
VHib). Dis Unternehmen versuchen somit die Auftragsbestinde als
zusitzlichen Puffer neben den Lagerbestinden bei einer gilinstigen
Nachfrageentwicklung e@inzusetzen (vgl. auch Seitz (1989, S. 181)).

Der signifikant negative indirekte Effekt der Nachfrageerwartungen auf
die Lagerbestandsbeurteilungsvariable (-1,701 in Tabelle VIlb} bestitigt den
Wunsch deutscher Unternehmen trotz verstirkten Lagerabbaus einen Teil
der nachfrageinduzierten Produktionsausweitung auf Lager zu produzieren,
um so weiteren zukiinftigen Kostensteigerungen auszuweichen.

Nicht erkldrt werden kann der signifikant negative indirekte Effekt von
E,' auf die erwartete Produktionserhdhung (-0,323 bzw. -0,288 fir M,
bzw. Mj in Tabellen Vlla,b} von deutschen Unternehmen, der vorwiegend
durch die entsprechenden negativen direkten bzw. indirekten Effekte ([531' =
-0,352 bzw. -0,061) der Produktionserwartung auf den gewiinschten Netto-
bzw. zu niedrig beurteiften Lagerbestand zustandekommt. Insgesamt
tUberwiegt in beiden Modellstrukturen der signifikant positive direkte Effekt
der Nachfrageerwartungen.

Hinsichtlich der indirekten Effekte zwischen den endogenen latenten
Entscheidungsvariablen ist festzuhalten, daB fiir deutsche Unternehmen bei
asymmetrischer Behandlung der Lagerbestandsvariablen gewisse negative
Substitutionsbeziehungen zwischen den Produktionserwartungen und Lager-
bzw. Auftragsbestinden bestehen (vgl. 0,534 und -0,061 bzw. -0,301 bzw.
0,159 in Tabelle VIIb). Je niedriger (hdher) die Lagerbestinde
(Auftragsbhestinde) beurteilt werden, umso geringer (gréBer) ist die
Wahrscheinlichkeit der Erh8hung der Produktion. Dabei iUberwiegt der
indirekte Effekt der Auftragshaltung, der zudem im Vergleich zum
indirekten Effekt der Lagerbestinde signifikant ist. Dies kann als weiteres
Indiz fur die gréBere Bedeutung der Auftragsbestandshaltung im Rahmen
des Anpassungsprozesses bei positiver Nachfragednderung angesehen
werden. Verstiirkt wird dieser Eindruck durch die positiven, beinahe
signifikanten, indirekten Beziehungen zwischen den Lager- und
Auftragsbestandsbeurteilungsvariablen {(vgl. 0,087 bzw. 0,159 in Tabelle
Viib), was sich insbesondere im hoch signifikant positiven Gesamteffekt
niederschiigt, der mit 0,622 den Effekt der Lagerbestinde um ein
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Vielfaches lbersteigt. Die indirekten Effekte belegen demnach den aus der
Theorie abgeleiteten negativen Zusammenhang zwischen Lager- und
Auftragsbestinden ®7 (vgl. Kénig/Neriove (1986, S. 202, 205)).

Ahnliche Aussagen lassen sich flir franzdsische Unternehmen ableiten.
Allerdings sind die Effekte in ihren GréBenordnungen deutlich kleiner und oft
nicht signifikant.

Die indirekten Effekte zwischen den Preis- und Produktionserwartungen
weisen teilweise widerspriichliche Vorzeichen fiir alle geschédtzten Modelle
auf und sind vernachldssigbar gering. Die gegebene Insignifikanz der
Parameter kann ebenso wie bei den direkten Effekten als Hinweis auf eine
mégliche Unabhingigkeit der Preis- und Produktionspline bei deutschen wie
franzésischen Unternehmen angesehen werden (vgl. auch Seitz (1989,
S. 140)).

87 vgl. K8nig/Seitz (1989, S. 430-~-431), die im Rahmen von
unternehmenaspezifischen Panelschitzungen keine signifikanten direkten
Beziehungen zwischen den Bestandavariablen feststeliten.

Vgl. auch Seitz (1989, S. 180-181).
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8. Ein dynamisches Modell des Preis-, Produktions- und
Lagervehaltens der deutschen Unternehmen des Verarbeitenden
Gewerbes

Nachdem im vorangegangenen Kapitel die Preis-, Produktions- wund
Lageranpassung der deutschen und franzésischen Unternehmen bei sich
verindernden Nachfrage- und Kostenstrukturen im Rahmen einer
komparativ-statischen Analyse ausfiihriich in ihren direkten und indirekten
Wirkungsketten dargestellt wurden, soll im folgenden die Formulierung und
Schitzung eines dynamischen Modells des Unternehmensverhaltens im
Vordergrund stehen.

Panelschédtzungen auf Unternehmensebene ertauben es, den
AnpassungsprozeB der Unternehmen iiber die Zeit zu beurteilen und
mégliche [nstabilititen des Anpassungsprozesses festzustellen.®® Bei
gegebener Stabilitit der liber die Zeit geschitzten Koeffizienten besteht
zudem die Mdglichkeit auf der Grundlage der entsprechenden Koeffizienten
Prognosen liber die zukiinftige Preis- und Produktions- sowie
Lagerbestandsentwicklung durchzuflihren. Das mit LISREL VI implementierte
Paneimodell wurde zundchst als linear stochastisches
Differenzengleichungssystem (vgl. Arminger/Miller (1989}) flir den
Zeitraum von 1985-1987 geschiitzt. Die interessierenden
Strukturkoeffizienten der verzbgerten endogenen sowie der exegenen
latenten EinfluBfaktoren wurden anschlieBend in die entsprechenden
Koeffizienten eines dynamischen Differentialgleichungsmodells transformiert
(vgl. Arminger (1986}), um so Aussagen lber die zeitliche Stabilitit des
untersteliten Prozesses machen zu kdnnen.

Hinsichtlich des Uberpriiften dynamischen 3-Wasllen-Modells st
einschrinkend anzumerken, daB es auf der Grundlage des zur Verfligung
stehenden Datenmaterials nur fir die deutschen Unternehmen in der

88 Vgl. Chamberiain (1980, 1984) sowie Hslao (1988) fUr aeinen
umfassendan Uberblick iiber Panelschiitzungen und damit verbundene
methodischa Probleme.

Vg!. abenso Arminger (1984) fir die Behandlung von Pansimodellen mit

qualitativen abhiingigen Varliablen im soziobkonemischen Bereich.
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Modellstruktur * M, mittels dem Maximum Likelihood Verfahren sinnvoll
geschiéitzt werden konnte. Bei der Konstruktion eines dem IFO-Datensatz
entsprechenden Unternehmenspanel (N = 1112 Unternehmen) ergab sich fiir
fFrankreich nur ein Panel von N = 71 Unternehmen, die alle erforderlichen
Fragen von 1985-1987 vierteljdhrlich beantwortet haben. Asymptotisch
verteilungsfreie Schiatzungen des Panel-Modells konnten aufgrund der Gr&Be
des Modells und den damit verbundenen Kapazititsproblemen der
PC-Version von LISREL Vil nicht durchgefilhrt werden.

Nach ausfiihrlicher Darstellung der Implementierung des Panel-Modells
in LISREL als linear stochastisches Differenzengleichungssystem im
ndchsten Abschnitt erfolgt die Kommentierung und Interpretation der
Schitzergebnisse, dem sich die Erweiterung auf das
Differentialgleichungsmodell anschlieBt. Im Anhang zu dieser Arbeit ist das
vollstindige LISREL-Programm des Panelmodells enthalten.

8.1 Die Implementierung des linear stochastischen
Differenzengleichungsmodells im Rahmen des allgemeinen
LISREL-Ansatzes

Den Ausgangspunkt des 3-Wellen-Panelmodells bildet die Modellstruktur M,
(vgl. Abbildung |}, deren Strukturgleichungen an dieser Stetle nochmals als

(8.1.1) Produktionsgleichung:
ng =By ng * By Ma * Yy & *f Yz G2 *Of
(8.1.2) Preisgleichung:

ng" = Bar "+ va & vl 8+ G
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(8.1.3) Nettolagerbestandsgleichung:
N3 = Bag gt Baa"mat v va St vag f' v G5

wiedergegeben werden.

Fiir die jeweiligen latenten Variablen liegen jetzt zugehirige
Indikatorvariablen fiir die Jahre 1985 — 1986 — 1987 vor. Da nur drei
Zeitpunkte beriicksichtigt werden, wird das dynamische Modell als
autoregressiver ProzeB erster Ordnung dargestellt und geschatzt.

Die allgemeine Form des linearen Panelmodells mit einem
autoregressiven ProzeB erster Ordnung auf der Strukturebene [dB8t sich
durch

(8.1.4) =, = A‘n‘i.t—1 * Bt‘Ei,l‘ vt Ci.t"

beschreiben, mit N als Stichprobenumfang, T als Anzahl der betrachteten
Zéitpunktc und ui" als unbeobachtete, unabhéingige zeitkonstante Variable,
die dem unternehmensspezifischen "fixed effect” entspricht. Die Matrizen
A* bzw. B" enthalten die Regressionskoeffizienten der latenten endogenen
auf die verzdgerten latenten endogenen Variablen bzw. die
Regressionskoeffizienten der latenten exogenen Faktoren. Dabei wird flr die
Stértermvariablen T, !" angenommen, da8 E(CH") = 0, E(Ci_"ci.‘*') =
Z(CM') und E(Ci_'*ch‘.*‘) = 0, fiir t ¥ s, ist (vgl. Arminger/Miiller (1989, S.
129)).

Das in (8.1.4) gegebene Strukturgleichungsmodell in den latenten
Variablen wird mit den beobachtbaren Indikatoren durch ein entsprechendes
faktorenanalytisches MeBmodell fir y, . * und "l.t.'

» _ * #* #*
(8.1.4a) Yig ° Ay‘ Mg * €
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(8.1.40) x, * = A TE T+

verkniipft werden.

Aufgrund der Korrelation der unternehmensspezifischen Effekte ui" mit
den erkldrenden Variablen n,_'_1*, Ei.t' sowie der Korrelation von nm_“ mit
Ci' *89 wird zur Vermeidung von inkonsistenten Schitzungen der
Strukturkoeffizienten (vgl. Hsiao (1986, S. 75-786)) eine
Instrumentvariablenschitzung des Modells durchgefiihrt. Die Verwendung
von Instrumentvariablen I|8st auBerdem das Problem der Wah! von
geeigneten Anfangsbedingungen des dynamischen Prozesses. Die so
bestimmbaren Schétzer der Parameter sind konsistent und unabhingig von
den Startbedingungen. Die Startwerte des Prozesses selbst ergeben sich
aus der Instrumentenschiitzung {vgl. Hsiao (1986, S. 89-90)).

Die verwendeten Instrumentvariablen 2z, besitzen die folgenden

Eigenschaften:

i) El(z/g ") 7 0, d.h. die Variablen des Instruments sind mit £
korreliert,

it

i) E(z,'C, t') = 0, d.h. die Variablen des Instruments sind unkorreliert mit
den Stdrtermvariablen (, ".

Giltige Instrumente z, fir nu_f wiliren demnach "I.t-z’ bzw.
(ni.t-z* - nl,t—S.)‘

Allerdings wurde im nachfolgenden Paneimodell eine von
Bowden/Turkington (1984) eingeflihrte madifizierte Form des
instrumentvariablenprinzips verwendet, das die Implementierung und
Schiitzung der Instrumentvariablen im Rahmen des LISREL-Programmes
wesentlich erleichtert. An Stelle der Instrumente "1,1—2‘ fur "l.t-“ werden
die orthogonalen Projektionen ﬁl.l-ii van nm_,’I auf den von den Variablen
ni't_:’ aufgespannten Unterraum herangezogen. Die modifizierten

89 Es gilt: 1/NplimZn, , ,°;, ,° # 0.
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instrumente 7, ,_,* gehen dabei aus der Regression van n, oyt auf n -2
herver {vgl. Bowden/Turkington (1984, S. 24-26); Arminger/Miiller (1989,
S. 118-120)).

Ausgehend von der durch (8.1.1) — (8.1.4) beschriebenen Modellstruktur
M, lauten die Gleichungen des zugehdrigen 3-Wellen-Panelmodells nach der
Differenzenbildung nm’ - nu_" zur Eliminierung der unternehmens-
spezifischen Effekte y,* fur t = 2

(8.1.5a) ’11.2‘ = A1(Bta*”2.1* * 513'”3.1‘ * Cm*) * Vi

(8.1.5b)  ny ;" = Ay(Byy*ny "+ Lp ")+ vy 0

(8.1.5¢) ’l:s.z'P = A3(531‘n1.1* * 532"‘2.1* * c:5.14.) * Va2
und fir t = 3

(8.1.6a) ”1,3' - ‘71.2‘ = 311.(’11.2* T V42 T ‘11,1‘) * ﬂm‘(’lz,a‘ - "2,2‘)

* 313‘("3,3‘ - ’13.2‘) M 711‘(51.3‘ - E1,2“)

* 712*(52.3' - E2.2“) * (c1.3‘ - C1.z‘)'

(8.1.6b) ’lz,:‘ - ’12.2‘I = ‘22*("2.2‘ T Va2~ “2.1‘) * Bm‘(”z.a' - ’12.2‘)

* 721‘(51.3‘ - Et,z‘) M Yaa*(Ez.a" - Ez.z‘)

=+ (Cz_g‘ - c2_2‘)|
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(8.1.6c) "'3,3‘ - “3.2. = a:s‘(na.z* T Va2 T ’13,1’) * 331'("1.3‘ - ”1,2.)

= 532’(“2,3* - ”2,2‘) * 731*(51,3* - 51,2‘)

* - - ; -
*Yaz 23 82,27 ) * 33 " %32

wenn zeitliche Homogenitdit der Strukturkoeffizienten Bij' und Yij ",

t = 2,...,T, unterstellt wird. Aus (8.1.6a) - (8.1.6¢) ist ersichtlich, daB an
Stelle der Regressoren (ni_t_: - ni"_z‘) die modifizierten Instrumente
(ﬁi"_1* - ni"_z‘) herangezogen wurden, wobei sich ﬁ'._._,' = nu_" = Ve
aus dem Regressionsmodell (8.1.5a) — (8.1.5¢c) ergibt (vgl. Arminger/Miiller
(1989, S. 142)).

Die Umsetzung des linear stochastischen Differenzengleichungssystems
erfolgte in Anlehnung an die allgemeine Vorgehensweise in Arminger/Miiller
(1989, S. 156-158).

Zur Implementiertung des Panelmodells unter Berlicksichtigung der
eingeflihrten Restriktionen wurden alle beobachtbaren und latenten
endogenen bzw. exogenen Variablen im Sinne eines Faktorenmodells als
indikatoren Y; “’ und latente Variable 7, ". mit den zugehérigen Fehler- und
Startermvaria'blen em' und Ci.t*' form'uliert. was zudem die Modellierung
der Autokorrelation der MeBfehler der Indikatoren {ber die Zeit
ermdglichte.

Durch  Einflihrung von Phantomvariablen, denen keine direkt
beobachtbaren Variablen entsprechen, wurden die sowohl positiv wie negativ
in die Gleichungen (8.1.5a) — (8.1.6c) eingehenden Variablen nm', ni'z‘.
v, 2 sowie c1,2‘ und El"" abgebildet. Insgesamt enthéiit das Modell auf der
Strukturebens 24 latente Variable n*.

Im einzeinen sind die Strukturgleichungen des flr die Modellstruktur M,
formulierten und flUir den Zeitraum von 1985-1987 geschitzten
3-Wellen-Paneimodells durch

8.1.7) 0" (= % =¢,%,
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(8.1.8)  ny" (= £, %) = Gp%,
(8.1.9)  ng* (= -§; %) = Bay"n,", mit By,* = -1,
(8.1.10) 1% (= ~Ep ") = Bep"np", mit B" = -1,
(8.1 ng* (= & 4" = 45"
(8.1.12)  ng" (= &, 3") = Gg"s

1" (=, ") ny" &"

(8.1.13) | ng* (=mp ™) (=B [ ng" | + [ Cg* |,

ng' (= nad‘) ng‘ Cg‘
Y Brs*  Bre”
mit B,* = Bar* O 0 .
* -
Baz Pos o

(8.1.18)  nyo* (= -ny ") = Byo ,"np% mit Byg ,* = -1,
(8.1.15) Y‘l"‘ (= 'nz_"‘) = B"_,.’lg’. mit B"'g‘ = -1,
(8.1.16)  n,," (= -ng ") = Byp o"ng", mit By o = 1,

(8.117)  myy* (= -vy 5) = Gyy*s
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(8.1.18) T]i“ (= 'Vz'z) = C1‘ »

(8.1.19)  nyg* (= -vy 5) = Gys*s

* - *
e N7 Te
(8.1.20) Nyt = A nat |+ 8B |n" |
* #* *
N1g Ne Ta
mit
» * >
Bie.7 ° Pre,17 Pre.18
8= |Byye* [und By* | Byye* O 0
- » *
Bie,s Bre.1e Pis,17 o
[ * * » 7 *
KT Mo Ny LIF) 3’
(8.1.21) nao” | = A% | mya* et myst |+ B8 Na .
*
» * » * n
Naj e N7 AT 5‘
e
mit
* » - -
Ay Bis.10 Bis.13 Big.18
* - - »* »* -
AT = Jagy | = B20.11 Bzo.14 P2o.17
L] * #* -
a3y B21.12 Bai.1s 21,18
und

Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM
via free access



* * - - -
byy Bre.3 Pio.a Pro.s Pis.s 1
- » * - » *
B, by2 B2o.3 Pao.s" Pao.s Pao.e
* * -* * 3 ,
bea Pat,3 21,4 Bat.s Paie ‘
»* - *
Naa - » N2z sz
. N T1e Tz Ma .
(8.1.22) Nos = Bg , * & | * By N2z | * |C2a
N 19 Tao Tai .
N2a Naa Caa
mit
* *
o Paz,2a Paz,24
* *
By Paz,22 © o
L ] -
Poa,22 Paa,2s O
und
* »*
Baz.1e Paz.1e L.
L * »
Bs = |Pasiz Baszo 1 1 »
- *
Pas,i8 Pas,21 1 1
spezifiziert. Wihrend die Matrizen B,", Bz'. 83' die simultanen

174

Bezishungen zwischen den Preis- und Produktionserwartungen sowie der
Nettolagerbestandsentwicklung filr t = 1,...,3 wiedergeben, entsprechen die
Koeffizientenmatrizen A, A®, B" den im aligemeinen Differenzengleichungs-
(8.1.5a) - (8.1.6¢)
Instrumentenregression, des Einflusses der verzigerten latenten endogenen
Variablen ’h,z’ nm’

madel! definierten  Koeffizientenmatrizen der

bzw. sowie der latenten exogenen Nachfrage- und
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Kostenfaktoren Ei.a*' £ 2"- Gleichung (8.1.21) stellt die eigentlich
abhingigen Variablen des Differenzengleichungssystems  dar. Die
Gleichungen der Variablen ny™, n,*, n,o%, n"', n,p" sowie Mg s--lay
wurden als Phantomvariable definiert und besitzen deshalb keine
Fehlerterme. Die Fehler Ci's‘ - Ci'z' des urspriinglichen
Differenzenbildungsmodells sind als sz’,...,cuf in (8.1.22) enthalten. Um
die zeitliche Homogenitit der Strukturkoeffizienten und der verziégerten
latenten endogenen Variablen zZu gewihrleisten, wurden

Gleichheitsrestriktionen der Form

(8.1.23a) B,* = B,* = B,",

(8.1.23b) a,,* = ay," = a,5,",

(8.1.23¢) by,* = bep" = byy™, mit Byg 2" = Big 5"s Big o = Brgg” usW.,

eingefiihrt. Entsprechend werden die Faktorladungen der zu den jeweiligen
latenten Variablen gehdrigen Indikatoren im MeBmodell

(8.1.24) y, * =1 re i = 10,25 0 = 1,2,3,

» *
Yt ni.t

fir die drei Zeitpunkte gleichgesetzt.

Auf die n&here Darstellung der Varianz-Kovarianz-Matrizen ¥* und O,
der Stér- und Fehlertermvariablen Ci.t" Eu' und der darin enthaltenen
Varianzen und Kovarianzen der latenten endogenen und exogenen Faktoren
wird hier verzichtet (vgl. stattdessen LISREL-Programminput im Anhang).
Es sei jedoch angemerkt, daB die Fehler v, , der Instrumentenschitzung (im
Model! die Variablen nu’ , n“'. n‘_,.‘) nic;\t mit den Regressoren n7", ne',
ng' korreliert sein diirfen. Dagegen kénnen sie beliebig mit den exogenen
Variablen des Modells korrelieren (vgl. Arminger/Miller (1989,
S. 145-146)).

Abbildung il veranschaulicht das fiir deutsche Unternehmen in der
Aufschwungsphase 1985 — 1986 — 1987 empirisch iberpriifte dynamische
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Abbildung IIt: Das dynamische 3-Wellen Panelmadell des
Unternehmensverhaltens von deutschen

Unternehmen des
Verarbeitenden Gewerbes flir den Zeitraum 1985 — 1986 —
1987

; : 822
9% My 22
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Modell des Unternehmensverhaltens zur Erkldrung der Preis-, Produktions-
und Lagerbestandsanpassung bei eintretenden Nachfrage- und
Kosteninderungen. Aus Grinden der Ubersichtlichkeit sind die
Autokerrelationen der MeRfehler ei_!‘, Bi_" nicht gekennzeichnet.
Desweiteren wurde auf eine komplexere Verkniipfung der verzbgerten
* mit ni." verzichtet.

latenten endogenen Variablen n, ,_,

8.2 Die Ergebnisse des linear stochastischen Differenzen-

gleichungsmodells

Bevor die Schitzergebnisse des dynamischen Modells im einzelnen
dargestellt und kommentiert werden, soll noch auf eine Besonderheit in der
Modellschdtzung eingegangen werden, was nicht zuletzt in der qualitativen
Natur des verwesndeten Datenmaterials der meisten 2zur Schitzung
herangezogenen Variablen begriindet liegt.

Zur Berlicksichtigung der qualitativen Informationen wurde die Matrix
der polychorischen und polyserialen Korreiationan zwischen den latenten
Variablen bestimmt. Dabei werden die Varianzen der den ordinalen

90 wegen der fehlenden

Indikatoren zugrundeliegenden latenten Variabien
Bestimmbarkeit der KategoriengréBe und der Normalverteilungsannahme auf

den Wert | festgesetzt (vgl. Jéreskog/Sérbom (1986, S. 1-5)).

Aus diesem Grund enthidit das geschitzte Panelmodell keine
unternehmensspezifischen Effekte, da die Modellierung von Mittelwerten in
LISREL auf der Grundlage einer Korrelationsmatrix die Verfiligbarkeit der
Mittelwerte und Varianzen der ordinalen Variablen erforderlich macht. Die
Varianzen der Indikatorvariablen geben zudem AufschluB dariiber, ob sich
die zugehdrigen Varianzen der MeBfehler sowie die der Stdrterme iiber die
Zeit verindern (vgl. Arminger (1987, S. 343-344)). Trotzdem lassen sich
die Verdnderungen der Mittelwerte und Varianzen der zugrundeliegenden
latenten Variablen bei gegebenen Paneldaten der beobachbaren ordinalen
Indikatoren durch Q@leichheitsrestriktion der Schwellenwerte {ber die

90 Im statischen Modell bxw. Ein-Gruppenfall ist dle Varianz der latenten

Variablen nicht identifizierbar.
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Panelzeitpunkte mittels der Kleinst-Quadrate Schitzung (OLS) einfach
berechnen". wenn der Schwellenwert bzw. die Varianz der latenten
Variable aus ldentifikationsgriinden fiir den ersten Beobachtungszeitpunkt
auf O bzw. 1 fixiert werden. Die berechneten Mitteiwerte und Varianzen der
latenten Variablen kénnen dann relativ zum ersten Zeitpunkt interpretiert
werden (vgl. Arminger (1987, S. 345-346)). Allerdings ist das von Arminger
(1987) vorgeschlagene Verfahren zur Berechnung der Mitteiwerte und
Varianzen nur fiir beobachtbare ordinale Variable mit einer Kategorienzahl
> 3 anwendbar. Wegen der vorzunehmenden Restriktionen beziiglich der
Schwellenwerte und Varianzen im ersten Panelzeitpunkt ist die OLS-

Schitzung auf die hier vorliegenden dichotomen Variablen nicht iibertragbar.

Um dennoch einen Uberblick iiber die zeitliche Verinderung der
Mittelwerte und Varianzen der den dichotomen Variablen zugrundeliegenden
latenten Faktoren zu erhalten, wurde &hnlich der Vorgehensweise zur
Beseitigung von Nulizellen in Kontingenztabellen die Vierfelder-Kontingenz-
tabelle von zwei dichotomen Variablen um eine dritte Scheinkategorie
erweitert und eine der Zellen mit einer Zellhdufigkeit 0,001 < o« < 3,0
besetzt. Entsprechend wurden die zugehbrigen Randhiufigkeiten um «
korrigiert.

Die so durchgefiilhrten OLS-Schiitzungen der Mittelwerte und Varianzen
sind flir a = 0,05 in Tabelle 1X aufgeflhrt. Der Wert « = 0,05 entspricht
einem mittleren Wert in den Abweichungen der berechneten Mittelwerte und
Varianzen flir das betrachtete Intervail von 0,001 bis 3,0. So betrigt flr
die Variable Lal- die maximale absolute Differenz des Mittelwertes a‘, az
zum ersten und zweiten Zeitpunkt bzw. der Varianz 82 zum zweiten
Zeitpunkt 0,01102, 0,00694 bzw. 0,00794. Ahnliche Differenzen ergaben
sich fiir die anderen Variablen einschlieBlich des Vergleichs mit dem dritten

91 ML-Schiitzungen von Mittelwerten und Varianzen der ordinalen Variablen
k8nnen nach dlesem Varfahren ven Arminger (1987) mit dem
MECOSA-Ansatz (vgl. Schepers et al. (1989); Schepers (1989))
durchgefiihrt werden.

Vgl. auch Muthdn (1988, S. 7.5-8.6), der durch Einfihrung einer
Skallerungsmatrix a9 die Modellierung und Vargleichbarkeit der
Mittelwerte und Varianzen der latenten Responsevariabien Uber mehrere

Zeaitpunkte hinweg erreicht.
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Tabelle 1X: OLS-Schédtzungen von Mittelwert und Varianz der den
dichotomen Variablen zugrundeliegenden stetigen
latenten Faktoren flir die betrachteten Panelzeitpunkte
1985 — 1986 — 1987

1985 1986 1987
ty o L] O2 ta Ca
La- -0,994 1,0000 -1,014 1,0100 -1,290 1,1578
S+ -0,359 1,0000 -0,413 0,4624 -0,452 0,47861
Sa+ -0,744 1,0000 -0,900 1,0850 -1,335 1,3064
Q.+ -0,279 1,0000 -0,373 1,0488 -0,651 1,1990
Po+ 0,614 1,0000 0,272 11818 0,364 1,1321
Ex + -0,163 1,0000 -0,602 1,2365 -0,738 1,3156
G+ -0,218 1,0000 -0,327 1,0568 -0,651 1,2343
BPERK?2? - - 3622,333 1546,134 1610,602 1074,275
BPRODK?’ — - 13529,022 23335,120 -4451,311 47995,942
BKAPK?2) - - 2982,962 7345,307 614,038 3088,940

1) Vgi. Text.

2) Die stetigen Variablen BPERK, BPRODK, BKAPK aind als Veriinderungen in
ihren absoluten Werten von 1983-1985 bzw. 1985-1988 erfaBt. Wegen der
Grdfenordnung der Varianzen sind hiar die entaprechenden

Standardabweichungen angegeben.
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Panelzeitpunkt. Die OLS-Schitzung der Mittelwerte und Varianzen bei
dichotomen beobachtbaren Indikatoren ist demnach relativ robust gegeniiber
variierenden “kleinen” Zellhdufigkeiten o. Dies scheint die Anwendung des
Schitzverfahrens durch Einflhrung einer Scheinkategorie zu rechtfertigen.

Der Vergleich zeigt, daB die geschitzten Mittelwerte ﬁ‘, ﬁz, 33 der
dichotomen Variabien mit Ausnahme von P_+ Ulber die Zeit, in absoluten
Werten betrachtet, stetig zunehmen. So steigt fir die Beurteilung der
Auftragsbestinde Sa+ der Mittelwert von 31 = 0,744 auf ﬁs = 1,335 bzw.
fiir die positiven Exporterwartungen Ex.+ von u, = 0,163 auf ﬁs = 0,738.
Den steigenden Mitteiwerten stehen ebenfalls zunehmende Varianzen der
Variablen gegeniiber. Die anwachsenden Mittelwerte kdnnen als Hinweis auf
weniger giinstige Erwartungen der Unternehmen interpretiert werden. Dies
steht auch im Einklang mit den empirisch beobachtbaren Randhaufigkeiten
der einzelnen Variablen (vgl. Tabelle X}. Die Hiufigkeiten der Unternehmen,
die positive Verlnderungen in den ErwartungsgréBen angeben (vgl. Spaite
2), nehmen lber die drei Panelzeitpunkte gesehen ab.

Fiir den Zeitraum 1985 — 1986 — 1987 wurden zwei Versionen, A und B,
des zeithomogenen Panelmodells (vgl. (8.1.5a) — (8.1.6c)) geschiitzt, die
sich in der Einbeziehung von zusiitzlichen verzdgerten latenten endogenen

Variablen 1 unterscheiden. In der Modellversion A wurden nur die

*
Effekte de:'.‘ :erzagerten latenten endogenen Variablen, Produktions-,
Preiserwartungen und Nettolagerbestandsbeurteilung in t-1, auf die
entsprechenden Variablen in t spezifiziert. Dagegen berlicksichtigt die
Modeliversion B gemiB den simultanen Abhlingigkeiten der latenten
endogenen Variablen zum Zeitpunkt t auch die zugehdrigen Effekte der
verzbigerten latenten endogenen Variablen nl.k-i. auf nm' zum Zeitpunkt t.
Die beiden geschitzten Panelmodelle A, B enthalten bei Anwendung der
ML-Schiitzung 25 beobachtbare Indikatoren fUr die drei Panelzeitpunkte und
somit (p* + )p* + q* + 1)/2 = 325 empirische
Varianz-Kovarianz-Gleichungen  der beobachtbaren Variablen. Nach
implementierung der Gleichheitsrestriktionen bezlglich der Faktorladungen
und Strukturkoeffizienten fiir ty, ty, ty wurden 101 bzw. 100 unbekannte
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Tabelle X: Die empirisch beobachtbaren Randhiufigkeiten der dichotomen
Variablen des Paneidatensatzes (N = 1112} fir die betrachteten
Panelzeitpunkte 1985 — 1986 — 1987

Kategorie 1 Kategorie 2
(= Ausprigung 0] (= Ausprigung 1)
Latl- 934 178
S1- 77 395
Sal+ 868 244
Q1+ 678 434
P 1+ 300 812
Ex 1+ 628 484
G 1+ 652 460
La2-~ 938 174
S2+ 810 302
Sa2+ 899 213
Q.2+ 714 398
P2+ 446 666
Ex 2+ 785 327
G 2+ 695 414
La3+ 984 128
$3+ 827 285
Sa3d+ 977 135
Q3+ 805 307
P 3+ 407 705
Ex_ 3+ 823 289
G 3+ 802 310
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Parameter in den Modeliversionen A und B geschitzt. Darin enthalten sind
auch Restriktionen fiir negativ geschitzte Fehlervarianzen®2, die
anschlieBend auf den Wert O bzw. 0,01 (vgl. Panelmodell A bzw. Panelmodell
B) fixiert wurden. Somit sind die beiden Modellversionen mit 224 bzw. 217
“Freiheitsgraden” hochgradig Uberidentifiziert. Mit Goodness of Fit Indizes
GFI = 0,769 (0,793), AGFI = 0,665 (0,690), NFl, = 0,728 (0,749), NNFI, =
0,796 (0,819) und PNFIZ2 = 0,550 (0,566) besitzen die Modellversionen A
(B) angesichts der Komplexitit des Paneimodelis einen akzeptablen Fit.

Die Schdtzergebnisse des Panelmodells A sind vollstindig entsprechend
den LISREL VI-Outputs in Tabelle X} wiedergegeben. Ein Vergleich mit dem
geschétzten statischen Moadell M, in der Aufschwungsphase (vgl. Tabelle Va)
macht auf einen wesentlichen Unterschied aufmerksam. Wihrend im
statischen Modell niedrig beurteilte Nettolagerbestinde der deutschen
Unternehmen zu einer Einschrdnkung der erwarteten Produktionsausweitung
(B,a' = -0,306 (-6,069)) fuhren, zeigen die Panelschitzungen einen
signifikant positiven Effekt von na"' auf die Produktionserwartung n"". t
= 1, ., 3, (Bye" = Byga” = Baz.24" = 0,072 (3,247)). Gleichzeitig
scheinen deutsche Unternehmen zu versuchen einen Teil des kinftigen
Angebots iiber Lagerabbau bzw. Erhéhung der Auftragsbestiinde
bersitstellen zu wollen (Bg,* = Byg 14" = Bog 22" = 0,348 (1 = 13,305)).
Diese Ergebnisse entsprechen denen von Seitz (1989, S. 175)), der
ebenfalls negative Substitutionsbeziehungen zwischen der Produktion und
der Nettolagerhaltung im Rahmen einer Panelschitzung feststellte.
Ansonsten besitzen die Strukturkoeffizienten in t = 1, ..., 3 die gleichen
positiven Vorzeichen wie die Koeffizienten des statischen Modells und sind
hochsignifikant.

Von wesentlicher Bedeutung fUr die Interpretation sind die geschiitzten
Parameter der verzdgerten latenten endogenen und exogenen Variabien
nm_1' und F,I"" in der Differenzengleichung des Modaells (vgl. (8.1.8a) —
(8.1.6c) bzw. (8.1.21)). Mit Ausnahme der Nettolagerhaitungsgleichung
(62,_,3' = 62",5' = th,m. = -0,112) besitzen die Koeffizienten des

92 Im Unterschied zu den geschiitzten statischen Madellen flihrte die
Beriicksichtigung der Nichtnegativititerestriktion durch Einfihrung ven
“phantom variables” (vgl. Rindskopf (1883, 1984)) wegen groBen
numerischen Instabilititen zu keinen befriediganden Ergebnissen. Aue
diesem Grund muBten TE 4.4, PS 22,22 und PS 24,24 (vgl.

Programminput im Anhang) fixiert werden.
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Tabelle XI: GLS-Schitzergebnisse des dynamischen Preis-, Produktions-
und Lageranpassungsmodells (Version A) flir deutsche
Unternehmen in der Aufschwungsphase 1985 — 1986 — 1987

LISREL ESTIMATES (GENERALIZED LEAST SQUARES)

LAMBDA Y

KSI11,2 Ksi2,2 Ksi,3 KSi2,3

S2+ 0,922 0,000 0,000 0,000
EXE2+ 1,000 0,000 0,000 0,000
BPERK2 0,000 0,276 0,000 0,000
BPRODK2 0,000 1,033 0,000 0,000
BKAPK2 0,000 1,000 0,000 0,000
S3+ 0,000 0,000 0,922 0,000
EXE3+ 0,000 0,000 1,000 0,000
BPERK3 0,000 0,000 0,000 0,276
BPRODK3 0,000 0,000 0,000 1,033
BKAPK3 0,000 0,000 0,000 1,000

ETAL ETA2,1 ETA3,1

QE1+ 1,060 0,000 0,000
GE1+ 1,000 0,000 0,000
PE1+ 0,000 1,000 0,000
LA1- 0,000 0,000 0,769

I-ETA1,2 (|-ETA2,2 [-ETA3,2

QE2+ 1,060 0,000 0,000
GE2+ 1,000 0,000 0,000
PE2+ 0,000 1,000 0,000
LA2- 0,000 0,000 0,769
SA2+ 0,000 0,000 1,000
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ETA1,3 ETA2,3 ETA3,3

QE3+ 1,060 0,000 0,000
GE3+ 1,000 0,000 0,000
PE3+ 0,000 1,000 0,000
LA3- 0,000 0,000 0,769
SA3+ 0,000 0,000 1,000
BETA

KSI11,2 KS12,2 NKSI1,2 NKSi2,2 KSI1,3 KS12,3
NKSI1,2 -1,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000
NKSI2,2 0,000 -1,000 0,000 0,000 0,000 0,000
ETA1,3-2 0,000 0,000 0,967 -0,018 0,967 -0,018
ETA2,3-2 0,000 0,000 0,285 -0,071 0,285 -0,071
ETA3,3-2 0,000 0,000 1,763 0,024 1,763 0,024

ETA1,1 ETA2,1 ETA3,1 NETA1,1 NETA2,1 NETA3,(1f

ETA1,1 0,000 0,031 0,072 0,000 0,000 0,000
ETA2,1 0,141 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000
ETA3,1 0,348 0,114 0,000 0,000 0,000 0,000
NETAT1,1 -1,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000
NETA2,1 0,000 -1,000 0,000 0,000 0,000 0,000
NETA3,1 0,000 0,000 -1,000 0,000 0,000 0,000
1-ETA1,2 0,525 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000
1-ETA2,2 0,000 0,493 0,000 0,000 0,000 0,000
1-ETA3,2 0,000 0,000 0,436 0,000 0,000 0,000
ETA1,3-2 0,000 0,000 0,000 0,025 0,000 0,000
ETAZ2,3-2 0,000 0,000 0,000 0,000 0,197 0,000
ETA3,3-2 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 -0,112
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ZETA1

1-ETA1,2 -1,000

I1-ETA2,

2 0,000

I-ETA3,2 0,000

ETA1,3-

2 0,025

ETA2,3-2 0,000
ETA3,3-2 0,000

ETA1,3
ETA2,3
ETA3,3

ETA1,3
ETA2,3
ETA3,3

KSI1,2
KSs12,2
KSI1,3
KSi12,3
ETA1,1
ETA2,1
ETA3 1
ZETAt
ZETA2
ZETA3

ETA11
ETAZ2,1
ETA3,1

0,000
0,000
0,000

ETA1,3-2

1,000
0,000
0,000

PSi

KSI1,2
0,390
0,000
0,252
0,000
0,373
0,039
0,082

-0,259

-0,018

-0,11

ETAL
0,794
0,000
0,000

ZETA2
0,000

-1,000
0,000
0,000
0,119
0,000
0,000
0,000
0,000

ETA2,3-2
0,000
1,000
0,000

Ksi2,2

0,974
0,000
-0,854
-0,022
-0,003
-0,028
0,019
0,068
-0,034

ETA2,1

1,009
0,000

185

ZETA3
0,000
0,000

-1,000
0,000
0,000

-0,112
0,000
0,000
0,000

ETA3,3-2
0,000
0,000

1,000

NKSI1,2

0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

ETA3,1

0,708

I-ETA1,2
0,000
0,141
0,348
0,025
0,000
0,000
1,000
0,000
0,000

ETA1,3
0,000
0,141

0,348

NKSi2,2

0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

I-ETA2,2

0,031

0,000
0,114

0,000
0,119

0,000
0,000
1,000
0,000

ETA2,3
0,031
0,000
0,114

KSI1,3

0,335
0,000
0,248
-0,043
-0,014
-0,208
0,043
0,027

1-ETA3,2
0,072
0,000
0,000
0,000
0,000
-0,112
0,000
0,000
1,000

ETA3,3
0,072
0,000
0,000

KSI12,3

0,852
0,036
-0,052
0,043
-0,011
-0,117
0,030
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ZETA1 ZETA2 ZETA3
ZETAI1 0,358
ZETA2 0,000 0,686
ZETA3 0,000 0,000 0,456
ETA1,3 0,028 0,000 0,000
ETA2,3 0,000 0,282 0,000
ETA3,3 0,000 0,000 0,065

ETA1,3 ETA2,3 ETA3,3

ETA1,3 0,031
ETA2,3 0,000 0,675
ETA3,3 0,000 0,000 0,000

THETA EPS

S2+ EXE2+ BPERK2 BPRODK2 BKAPK2 S3+
S2+ 0,669
EXE2+ 0,000 0,610
BPERK2 0,000 0,000 0,926
BPRODK2 0,000 0,000 0,000 0,000
BKAPK2 0,000 0,000 0,000 0,000 0,026
$3+ 0,119 0,000 0,000 0,000 0,000 0,716
EXE3+ 0,000 0,379 0,000 0,000 0,000 0,000
BPERK3 0,000 0,000 0,310 0,000 0,000 0,000
BPRODK3 0,000 0,000 0,000 -0,089 0,000 0,000
BKAPK3 0,000 0,000 0,000 0,000 -0,053 0,000
EXE3+ BPERK3 BPRODK3 BKAPK3 QE1+ GE1+

EXE3+ 0,665
BPERK3 0,000 0,935
BPRODK3 0,000 0,000 0,091
BKAPK3 0,000 0,000 0,000 0,148
QEt+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,045
GE1+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,149
GE2+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,149
QE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,023 0,000
GE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,149
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PE1+ LA1- SA1+ QE2+ GE2+ PE2+
PE1+ 0,000
LA1- 0,000 0,481
SA1+ 0,000 0,000 0,124
QE2+ 0,000 0,000 0,000 0,268
GE2+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,348
PE2+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000
LA2- 0,000 0,340 0,000 0,000 0,000 0,000
SA2+ 0,000 0,000 0,240 0,000 0,000 0,000
QE3+ 0,000 0,000 0,000 0,036 0,000 0,000
GE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,163 0,000
PE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000
LA3- 0,000 0,280 0,000 0,000 0,000 0,000
SA3+ 0,000 0,000 0,110 0,000 0,000 0,000
LA2- SA2+ QE3+ GE3+ PE3+ LA3-
LA2- 0,505
SA2+ 0,000 0,165
QE3+ 0,000 0,000 0,316
GE3+ 0,000 0,000 0,000 0,391
PE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,00C
LA3- 0,377 0,000 0,000 0,200 0,000 0,573
SA3+ 0,000 0,140 0,002 0,000 0,000 0,000
SA3+
SA3+ 0,279

MEASURES OF GOODNESS OF FIT FOR THE WHOLE MODEL :
CHI-SQUARE WITH 224 DEGREES OF FREEDOM IS 1383,17 (PROB, LEVEL = 0,000)
GOODNESS OF FIT INDEX IS 0,769
ADJUSTED GOODNESS OF FIT INDEX IS 0,665
ROOT MEAN SQUARE RESIDUAL IS 0,062
NF) INDEX IS 0,728
NNF! INDEX 1S 0,796
PNF12 INDEX IS 0,550
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PRODUKTIONS-LAGERHALTUNGSMODELL -- PANEL 85-86-87

T-VALUES
LAMBDA Y
KSh,2 KS12,2 Ksi,3 KS12,3

S2+ 38,419 0,000 0,000 0,000
EXE2+ 0,000 0,000 0,000 0,000
BPERK2 0,000 19,367 0,000 0,000
BPRODK2 0,000 23,799 0,000 0,000
BKAPK2 0,000 0,000 0,000 0,000
83+ 0,000 0,000 38,419 0,000
EXE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000
BPERK3 0,000 0,000 0,000 19,367
BPRODK3 0,000 0,000 0,000 23,799
BKAPK3 0,000 0,000 0,000 0,000

ETA1,1 ETA2,1 ETA3,1
QE1+ 44,077 0,000 0,000
GE1+ 0,000 0,000 0,000
PE1+ 0,000 0,000 0,000
LAI- 0,000 0,000 35,131
SAl+ 0,000 0,000 0,000

1-ETA1,2  1-ETA2,2 I-ETA3,2
QE2+ 44,077 0,000 0,000
GE2+ 0,000 0,000 0,000
PE2+ 0,000 0,000 0,000
LA2- 0,000 0,000 35,131
SA2+ 0,000 0,000 0,000

ETA1,3 ETA2,3 ETA3,3
QE3+ 44,077 0,000 0,000
GE3+ 0,000 0,000 0,000
PE3+ 0,000 0,000 0,000
LA3- 0,000 0,000 35,131
SA3+ 0,000 0,000 0,000
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NKSI1,2
ETA1,3-2 8,835
ETA2,3-2 3,757
ETA3,3-2 13,082

ETA1,t
ETAIL1 0,000
ETA2,1 8,710
ETA3,1 13,308
1-ETA1,2 19,631
I-ETA2,2 0,000
1-ETA3,2 0,000
ETA1,3-2 0,000
£TA2,3-2 0,000
ETA3,3-2 0,000

ZETA1
1-ETA1,2 0,000
I-ETA2,2 0,000
I-ETA3,2 0,000
ETA1,3-2 0,267
ETA2,3-2 0,000
ETA3,3-2 0,000

ETA1,3
ETA1,3 0,000
ETA2,3 8,710
ETA3,3 13,303

NKSI2,2
-2,214
-5,976

2,491

ETA2,1
2,337
0,000

10,049
0,000

14,381
0,000
0,000
0,000
0,000

ZETAZ2
0,000
0,000
0,000
0,000

1,338
0,000

ETA2,3
2,337
0,000

10,049

189

KSI,3
8,835
3,757

13,082

ETA3,1
3,247
0,000
0,000
0,000
0,000

12,292
0,000
0,000
0,000

ZETA3
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
-1,015

ETA3,3
3,247
0,000
0,000

KSl12,3
-2,214
-5,976

2,491

NETAI1,1
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,267
0,000
0,000

I-ETA1,2
0,000
8,710

13,305
0,267
0,000
0,000

NETA2,1
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
1,338
0,000

1-ETA2,2
2,337
0,000
10,049
0,000
1,338
0,000

NETA3,1
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

-1,015

I-ETA3,2
3,247
0,000
0,000
0,000
0,000

-1,015
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PS1

KSI1,2 Ks12,2 KSI11,3 KSi2,3

KS11,2 17,616

KS12,2 0,000 16,554

KSI,3 13,507 0,000 0,000 15,865
Ks12,3 0,000 -20,615 0,000 18,692
ETAI1,1 23,115 -1,528 18,916 2,528
ETA2,1 2,098 -0,160 -2,550 -2,509
ETA3,1 4,272 -1,613 -0,906 2,513
ZETA1 -15,317 1,330 -14,924 -0,794
ZETA2 -1,062 3,275 2,464 -5,573
ZETA3 -5,545 -2,008 1,510 1,816

ETA1,1 ETA2,1 ETA3,

ETA1,1 25,196

ETA2,t 0,000 24,875

ETA3,1 0,000 0,000 17,225
ZETAL ZETA2 ZETA3

ZETAI1 11,565

ZETA2 0,000 13,591

ZETA3 0,000 0,000 10,441

ETA1,3 0,759 0,000 0,000

ETA2,3 0,000 5,100 0,000

ETA3,3 0,000 0,000 1,703

ETA1,3 ETA2,3 ETA3,3

ETA1,3 0,434
ETA2,3 0,000 7,826
ETA3,3 0,000 0,000 0,000
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THETA EPS
S2+

S2+ 14,402
EXE2+ 0,000
BPERK2 0,000
BPRODK2 0,000
BKAPK2 0,000
S$3+ 3,509
EXE3+ 0,000
BPERK3 0,000
BPRODK3 0,000
BKAPK3 0,000
EXE3+

EXE3+ 14,045
BPERK3 0,000
BPRODK3 0,000
BKAPK3 0,000
QE1+ 0,000
GE1+ 0,000
QE2+ 0,000
GE2+ 0,000
QE3+ 0,000
GE3+ 0,000

EXE2+

12,753
0,000
0,000
0,000
0,000

10,728
0,000
0,000
0,000

BPERK3

21,828
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

191

BPERK2

21,554
0,000
0,000
0,000
0,000

10,154
0,000
0,000

BPRODK3

1,431
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

BPRODK2

0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
-1,125
0,000

BKAPK3

2,372
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

BKAPK2

0,355
0,000
0,000
0,000
0,000
-1,030

QE1+

0,803
0,000
1,586
0,000
0,623
0,000

S3+

15,539
0,000
0,000
0,000
0,000

GE1+

2,807
0,000
4,118
0,000
4,141
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PE1+

LA1-

SAl+

QE2+
GE2+
PE2+
LA2-
SA2+
QE3+
GE3+
PE3+
LA3-
SA3+

LA2-
SA2+
QE3+
GE3+
PE3+
LA3-
SA3+

SA3+

PE1+
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

LA2-
10,153
0,000
0,000
0,000
0,000
11,158
0,000

SA3+
4,686

LA1-

9,668
0,000
0,000
0,000
0,000
9,889
0,000
0,000
0,000
0,000
8,202
0,000

SA2+

2,716

0,000
0,000
0,000
0,000
3,487
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SAt+

2,026
0,000
0,000
0,000
0,000
5,815

0,000
0,000
0,000
0,000
2,701

QE3+

5,839
0,000
0,000
0,000
0,000

QE2+

5,062
0,000
0,000
0,000
0,000
0,921

0,000
0,000
0,000
0,000

GE3+

7,529
0,000
0,000
0,000

GE2+

6,831

0,000
0,000
0,000
0,000
4,344
0,000
0,000
0,000

PE3+

0,000
0,000
0,000

PE2+

0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

LA3-

1,625
0,000
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PRODUKTIONS-LAGERHALTUNGSMODELL -- PANEL 85-86-87

TOTAL EFFECTS

TOTAL EFFECTS OF ETA ON ETA

KSI1,2 KS12,2 NKSI1,2 NKS12,2 KSI1,3 KS12,3

NKSI11,2 -1,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000
NKS12,2 0,000 -1,000 0,000 0,000 0,000 0,000
ETA1,3-2 -0,967 0,018 0,967 -0,018 0,967 -0,018
ETA2,3-2 -0,285 0,071 0,285 -0,071 0,285 -0,071
ETA3,3-2 -1,763 -0,024 1,763 0,024 1,763 0,024
ETA1,3 -1,140 0,019 1,140 -0,019 1,140 -0,019
ETA2,3 -0,446 0,073 0,446 -0,073 0,446 -0,073
ETA3,3 -2,211 -0,008 2,211 0,008 2,21 0,008
ETA%,1 ETA2,1 ETA3,1 NETAI1,1 NETA2,1 NETA3,l
ETA1,1 0,032 0,040 0,074 0,000 0,000 0,000
ETA2,1 0,145 0,006 0,010 0,000 0,000 0,000
ETA3,1 0,376 0,129 0,027 0,000 0,000 0,000
NETA1,1 -1,032 -0,040 -0,074 0,000 0,000 0,000
NETA2,1 -0,145 -1,006 -0,010 0,000 0,000 0,000
NETA3,1 -0,376 -0,129 -1,027 0,000 0,000 0,000
1-ETA1,2 0,574 0,046 0,074 0,000 0,000 0,000
I-ETA2,2 0,152 0,502 0,016 0,000 0,000 0,000
I1-ETA3,2 0,381 0,130 0,475 0,000 0,000 0,000
ETA1,3-2 -0,01 0,000 0,000 0,025 0,000 0,000
ETA2,3-2 0,001 -0,060 0,001 0,000 0,119 0,000
ETA3,3-2 -0,001 0,000 0,062 0,000 0,000 -0,112
ETA1,3 0,614 0,075 0,117 0,026 0,005 -0,008
ETA2,3 0,240 0,453 0,033 0,004 0,120 -0,001
ETA3,3 0,621 0,207 0,582 0,009 0,015 -0,115
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I-ETA1,2
I-ETA2,2
I-ETA3,2
ETA1,3-2
ETA2,3-2
ETA3,3-2
ETA1,3
ETA2,3
ETA3,3

ETA1,3
ETA2,3
ETA3,3

ZETA1
-1,032
-0,145
-0,376
-0,001
-0,017
0,042
-1,096
-0,317
-0,751

ETAt,3-2

1,032
0,145
0,376

ZETA2
-0,040
-1,006
-0,129
-0,001
-0,001
0,014
-0,091
-1,019
-0,263

ETA2,3-2
0,040
1,006
0,129
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ZETA3
-0,074
-0,010
-1,027
-0,002
-0,001

0,003
-0,155
-0,034
-1,082

ETA3,3-2
0,074
0,010

1,027

TOTAL EFFECTS OF ETA ON Y

S2+
EXE2+
BPERK2
BPRODK2
BKAPK2
§3+
EXE3+
BPERK3
BPRODK3
BKAPK3
QE3+
GE3+
PE3+
LA3-
SAd+

KSi1,2
0,922
1,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
-1,208
-1,140
-0,446
-1,701
-2,211

KS12,2
0,000
0,000
0,276
1,033
1,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,021
0,019
0,073

-0,006

-0,008

NKSI1,2
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

1,208
1,140
0,446
1,701
2,21

1-ETAY,2
0,031
0,145
0,376
0,026
0,017

-0,042
1,122
0,321
0,761

ETA1,3
0,032
0,145
0,376

NKS12,2
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

-0,021

-0,019

-0,073
0,006
0,008

1-ETA2,2

0,040
0,006
0,129
0,001
0,120

-0,014

0,096
1,139
0,278

ETA2,3

0,040
0,006
0,129

KSit,3
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,922
1,000
0,000
0,000
0,000
1,208
1,140
0,446
1,701
2,211

I1-ETA3,2
0,074
0,010
0,027
0,002
0,001

-0,115
0,147
0,032
0,967

ETA3,3
0,074
0,010
0,027

KSI12,3
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,276
1,033
1,000
-0,021
-0,019
-0,073
0,006
0,008
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ETA11 ETA2,1 ETA3 1 NETA1,1 NETAZ2,1 NETA3,1
QE1+ 1,093 0,042 0,079 0,000 0,000 0,000
GE1+ 1,032 0,040 0,074 0,000 0,000 0,000
PE1+ 0,145 1,006 0,010 0,000 0,000 0,000
LA1- 0,289 0,099 0,790 0,000 0,000 0,000
SAl+ 0,376 0,129 1,027 0,000 0,000 0,000
QE2+ 0,608 0,049 0,078 0,000 0,000 0,000
GE2+ 0,574 0,046 0,074 0,000 0,000 0,000
PE2+ 0,152 0,502 0,016 0,000 0,000 0,000
LA2- 0,293 0,100 0,366 0,000 0,000 0,000
SA2+ 0,381 0,130 0,475 0,000 0,000 0,000
QE3+ 0,651 0,079 0,124 0,027 0,005 -0,009
GE3+ 0,614 0,075 0,117 0,026 0,005 -0,008
PE3+ 0,240 0,453 0,033 0,004 0,120 -0,001
LA3- 0,478 0,159 0,447 0,007 0,012 -0,089
SA3+ 0,621 0,207 0,582 0,009 0,015 -0,115
ZETA1 ZETA2 ZETA3 I1-ETAY,2 1-ETA2,2 I1-ETA3,2
QE2+ -1,093 -0,042 -0,07¢9 1,083 0,042 0,079
GE2+ -1,032 -0,040 -0,074 1,032 0,040 0,074
PE2+ -0,145 -1,007 -0,010 0,145 1,006 0,010
LA2- -0,289 -0,099 -0,790 0,289 0,099 0,790
SA2+ -0,376 -0,129 -1,027 0,376 0,129 1,027
QE3+ -1,162 -0,097 -0,165 1,189 0,102 0,156
GE3+ -1,096 -0,091 -0,155 1,122 0,096 0,147
PE3+ -0,317 -1,019 -0,034 0,321 1,139 0,032
LA3- -0,578 -0,202 -0,833 0,585 0,214 0,744
SA3+ -0,751 -0,263 -1,082 0,761 0,278 0,967

ETA1,3-2 ETA2,3-2 ETA3,3-2 ETAL3 ETA2,3 ETA3,3

QE3+ 1,093 0,042 0,079 1,093 0,042 0,079
GE3+ 1,032 0,040 0,074 1,032 0,040 0,074
PE3+ 0,145 1,006 0,010 0,145 1,006 0,010
LA3- 0,289 0,099 0,790 0,289 0,099 0,790
SA3+ 0,376 0,129 1,027 0,376 0,129 1,027
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autoregressiven Zusammenhangs der Produktions- und Preiserwartungen
(319.10* = 319,13* = 519.13‘ = 0,119 (1,338) bzw. azo.n‘ = Bao.u‘ =
320 '7‘ = 0,025 (0,267)) zwar das erwartete positive Vorzeichen, sind aber
in- bzw. nur schwach signifikant.

Im Gegensatz dazu ergeben sich hochsignifikante Parameter fir den
EinfluB der exogenen Nachfrage- und Kostenvariablen Ei.t“ Ez_", t =2, 3.
Wie im statischen Modell dominieren die Effekte der positiv erwarteten
Nachfragednderung auf die Produktion, die Preise und vor allem die
Nettolagerhaltung (B‘g_a* = 319.5. = 0,957 (8,835), Bzo.s* = Bzo,s‘
0,285 (3,757), 321_3* = 621'5* = 1,763 (13,082)).

Beim EinfluB der Kostendnderungen féllt auf, daB der Effekt auf die
Nettolagerbestinde das erwartete positive Vorzeichen aufweist (ﬁz'_" =
621.5' = 0,024 (2,491)). Allerdings ist dafiir der Preiseffekt der
Kostendinderung unerklirlich negativ und signifikant (520,4‘ = Bzo's"b
-0,071 (-5,978)).

Der ebenfalls negative EinfiuB der Kosteninderung auf die
Produktionserwartung (619." = 319.6‘ = -0,018 (-2,214)) kann zusammaen
mit dem positiven Effekt auf die Lagerhaltung als Indiz flr eine
Produktionsgldttung der deutschen Unternehmen bei positiv erwarteten
Nachfragednderungen interpretiert werden. Produktionseinschrinkungen, die
zu einer Verminderung des realen Angebots filhren, werden durch
verstirkten Abbau (Erh8hung) der Lagerbestinde (Auftagsbestiinde)
aufgefangen, um so die gestiegene Nachfrage befriedigen zu kénnem

AbschlieBend bleibt zu erwiihnen, daB die Koeffizienten A (516.7‘ =
0,525 (19,631), 317,9' = 0,493 (14,381), B,e.s"i = 0,436 (12,292)) simtlich
als positiv und hoch signifikant geschéitzt wurden. Auf eine umfassende
Darstellung der direkten und indirekten sowie deren Gesamteffekte, die alle
exisitieren und stabil sind, mit o(B*) = 0,189 als dem griéBten absoluten
Eigenwert der Beta-Matrix, wird an dieser Stelle verzichtet (vgl. hierzu
Tabelle X1).

Im folgenden werden die zum Panelmodell A verschiedenen
Parameterschiitzungen der Modeliversion B dargestelit, das zusdtzlich die
Effekte aller verzégerten latenten endogenen Variablen n,.‘_"’ auf nu"
enthiit (vgl. Tabelle XII).
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Tabelle XlI: GLS-Schéitzergebnisse des dynamischen Preis-, Produktions-
und Lageranpassungsmodells (Version B) fir deutsche
Unternehmen in der Aufschwungsphase 1985 — 1986 — 1987

LISREL ESTIMATES (GENERALIZED LEAST SQUARES)

LAMBDA Y

KSit1,2 KS12,2 NKSI1,2 NKSI12,2 KSit1,3 KSi12,3

S2+ 0,921 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000
EXE2+ 1,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000
BPERK2 0,000 0,276 0,000 0,000 0,000 0,000
BPRODK2 0,000 1,024 0,000 0,000 0,000 0,000
BKAPK2 0,000 1,000 0,000 0,000 0,000 0,000
S3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,921 0,000
EXE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 1,000 0,000
BPERK3 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,276
BPRODK3 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 1,024
BKAPK3 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 1,000

ETA1,1 ETA2,1 ETA3,1

QE1+ 1,061 0,000 0,000
GE1+ 1,000 0,000 0,000
PE1+ 0,000 1,000 0,000
LAt~ 0,000 0,000 0,775
SA+ 0,000 0,000 1,000

1-ETA1,2 1-ETA2,2 1-ETA3,2

QE2+ 1,061 0,000 0,000
GE2+ 1,000 0,000 0,000
PE2+ 0,000 1,000 0,000
LA2- 0,000 0,000 0,775
SA2+ 0,000 0,000 1,000
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ETA1,3
QE3+ 1,061
GE3+ 1,000
PE3+ 0,000
LA3- 0,000
SA3+ 0,000

BETA

KSI1,2
NKSI1,2 -1,000
NKSI12,2 0,000
ETA1,3-2 0,000
ETA2,3-2 0,000
ETA3,3-2 0,000

ETA1,1
ETA1,1 0,000
ETA2,1 0,147
ETA3,1 0,505
NETAI1,1 -1,000
NETA2,1 0,000
NETA3,1 0,000
1-ETA1,2 0,596
1-ETA2,2 0,000
1-ETA3,2 0,000
ETA1,3-2 0,000
ETA2,3-2 0,000
ETA3,3-2 0,000

ETA2,3

0,000
0,000

1,000
0,000
0,000

KSli2,2
0,000
-1,000
0,000
0,000
0,000

ETA2,1
0,055
0,000
0,102
0,000

-1,000
0,000
0,000
0,496
0,000
0,000
0,000
0,000
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ETA3,3
0,000
0,000
0,000
0,775

1,000

NKSI11,2
0,000
0,000
0,839
0,199
0,682

ETA3,1
-0,059
0,000
0,000
0,000
0,000
-1,000
0,000
0,000
0,370
0,000
0,000
0,000

NKSI12,2
0,000
0,000

-0,006

-0,067
0,031

NETA1,1
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,031
0,135

1,042

KSI11,3 KS12,3

0,000 0,000
0,000 0,000
0,839 -0,006
0,199 -0,067
0,682 0,031

NETA2,1 NETA3,1

0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,099 -0,01

0,167 0,000
0,281 -0,144
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1-ETA1,2 -1,000

I-ETAZ2,
I-ETA3,
ETA1,3-

ZETA1
2 0,000
2 0,000
2 0,031

ETA2,3-2 0,135
ETA3,3-2 1,042

ETA1,3
ETA2,3
ETA3,3

ETA1,3
ETA2,3
ETA3,3

KSI1,2
KS12,2
KSI1,3
KS12,3
ETA1,1
ETA2,1
ETA3,1
ZETA1
ZETA2
ZETA3

ETA11
ETA2,1
ETA3,1

0,000
0,000
0,000

ETA1,3-2
1,000
0,000
0,000

PSI

KSI1,2
0,395
0,000
0,206
0,046
0,361
0,010
0,026

-0,308

-0,049

-0,055

ETAMLY
0,851
0,000
0,000

ZETA2
0,000

-1,000
0,000
0,099
0,167
0,281
0,000
0,000
0,000

ETA2,3-2
0,000
1,000
0,000

KSi2,2

0,982
-0,012
-0,861
-0,029
-0,006
-0,021

0,000

0,062
-0,039

ETA2,1

1,008
0,000
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ZETA3
0,000
0,000
-1,000
-0,011
0,000
-0,144
0,000
0,000
0,000

ETA3,3-2
0,000
0,000

1,000

KSI1,3

0,422
0,000
0,286
-0,023
-0,051
-0,194
0,069
0,069

ETA3,1

0,662

1-ETA1,2
0,000
0,147
0,505
0,031
0,135
1,042
1,000
0,000
0,000

ETAL3
0,000
0,147
0,505

KSsi2,3

0,859
0,042
-0,055
0,039
-0,023
-0,117
0,028

1-ETA2,2
0,055
0,000
0,102
0,099
0,167
0,281
0,000
1,000
0,000

ETAZ,3
0,055
0,000
0,102

I-ETA3,2

-0,059
0,000
0,000

-0,011
0,000

-0,144
0,000
0,000
1,000

ETA3,3
-0,059
0,000
0,000
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ZETA1
ZETA1 0,349
ZETA2 0,000
ZETA3 0,000
ETA1,3 -0,018
ETA2,3 0,000
ETA3,3 0,000
ETA1,3

ETA1,3 0,010
ETA2,3 0,000
ETA3,3 0,000
THETA EPS

S2+

S2+ 0,665
EXE2+ 0,000
BPERK2 0,000
BPRODK2 0,000
BKAPK2 0,000
S3+ 0,158
EXE3+ 0,000
BPERK3 0,000
BPRODK3 0,000
BKAPK3 0,000
EXE3+

EXE3+ 0,578
BPERK3 0,000
BPRODK3 0,000
BKAPK3 0,000
QE1+ 0,000
GE1+ 0,000
QE2+ 0,000
GE2+ 0,000
QE3+ 0,000
GE3+ 0,000

ZETAZ2

0,667
0,000
0,000
0,263
0,000

ETA2,3

0,669
0,000

EXE2+

0,605
0,000
0,000
0,000
0,000
0,425
0,000
0,000
0,000

BPERK3

0,934
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
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ZETA3

0,458
0,000
0,000
0,161

ETA3,3

0,286

BPERK2

0,925
0,000
0,000
0,000
0,000
0,311

0,000
0,000

BPRODK3

0,099
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

BPRODK2

0,010
0,000
0,000
0,000
0,000
-0,067
0,000

BKAPK3

0,141

0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

BKAPK?2 S3+

0,018
0,000 0,642
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
-0,046 0,000
QE1+ GE1+
0,078
0,000 0,181
0,061 0,000
0,000 0,152
-0,028 0,000
0,000 0,104
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PE1+ LAt- SAl+ QE2+ GE2+ PE2+
PE1+ 0,000
LA1- 0,000 0,484
SAl+ 0,000 0,000 0,140
QE2+ 0,000 0,000 0,000 0,311
GE2+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,388
PE2+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000
LA2- 0,000 0,358 0,000 0,000 0,000 0,000
SA2+ 0,000 0,000 0,276 0,000 0,000 0,000
QE3+ 0,000 0,000 0,000 0,049 0,000 0,000
GE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,176 0,000
PE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000
LA3- 0,000 0,285 0,000 0,000 0,000 0,000
SA3+ 0,000 0,000 0,122 0,000 0,000 0,000
LA2- SA2+ QE3+ GE3+ PE3+ LA3-
LA2- 0,506
SA2+ 0,000 0,177
QE3+ 0,000 0,000 0,272
GE3+ 0,000 0,000 0,000 0,353
PE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000
LA3- 0,368 0,000 0,000 0,000 0,000 0,548
SA3+ 0,000 0,130 0,000 0,000 0,000 0,000
SA3+
SA3+ 0,247

MEASURES OF GOODNESS OF FIT FOR THE WHOLE MODEL :
CHI-SQUARE WITH 217 DEGREES OF FREEDOM IS 1274,66 (PROB, LEVEL = 0,000)
GOODNESS OF FIT INDEX IS 0,793
ADJUSTED GOODNESS OF FIT INDEX 1S 0,690
ROOT MEAN SQUARE RESIDUAL IS 0,059
NFI INDEX IS 0,749
NNF! INDEX IS 0,819
PNFI12 INDEX IS 0,566
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PRODUKTIONS-LAGERHALTUNGSMODELL -- PANEL 85-86-87

T-VALUES
LAMBDA Y
Ksi1,2
s2+ 38,452
EXE2+ 0,000
BPERK2 0,000
BPRODK2 0,000
BKAPK2 0,000
S3+ 0,000
EXE3+ 0,000
BPERK3 0,000
BPRODK3 0,000
BKAPK3 0,000
ETA1,1
QE1+ 44,447
GE1+ 0,000
PE1+ 0,000
LA1- 0,000
SAl+ 0,000
I-ETAt,2
QE2+ 44,447
GE2+ 0,000
PE2+ 0,000
LA2- 0,000
SA2+ 0,000

KSi12,2
0,000
0,000
19,402
23,788
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

ETA2,1
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

I-ETA2,2
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

KSI11,3
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
38,452
0,000
0,000
0,000
0,000

ETA3,1
0,000
0,000
0,000

35,380
0,000

I-ETA3,2

0,000
0,000
0,000
35,380
0,000

KsSi2,3
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

19,402

23,788
0,000
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QE3+
GE3+
PE3+
LA3-
SA3+

ETA1,3-

ETA1,3
44,447
0,000
0,000
0,000
0,000

BETA

NKS11,2
2 10,243

ETA2,3-2 2,832
ETA3,3-2 7,018

ETA11
ETA2,1
ETA3,1

ETA1,1
0,000
5,021

12,956

I-ETA1,2 19,572
1-ETA2,2 0,000
1-ETA3,2 0,000
ETA1,3-2 0,000

ETA2,3-
ETA3,3-

2 0,000
2 0,000
ZETA1

1-ETA1,2 0,000
I-ETA2,2 0,000
1-ETA3,2 0,000
ETA1,3-2 0,347

ETA2,3-
ETA3,3-

ETA1,3
ETA2,3
ETA3,3

2 1,296
2 8,397

ETA1,3
0,000
5,021

12,956

ETA2,3
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

NKS12,2
-0,618
-5,657

2,893

ETA2,1
2,285
0,000
7,791
0,000

14,441
0,000
0,000
0,000
0,000

ZETA2
0,000
0,000
0,000
1,211
1,843
3,227

ETA2,3
2,285
0,000
7,791
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ETA3,3
0,000
0,000
0,000

35,380
0,000

KSI1,3

10,243
2,832
7,018

ETA3,1
-1,604
0,000
0,000
0,000
0,000
9,932
0,000
0,000
0,000

ZETA3
0,000
0,000
0,000

-0,168
0,000
-1,749

ETA3,3
-1,604
0,000
0,000

KS12,3
-0,618
-5,657

2,893

NETA1,1
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,347
1,296
8,397

I-ETA1,2
0,000
5,021

12,956
0,347
1,296
8,397

NETA2,1 NETA3,1

0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
1,21 -0,168
1,843 0,000
3,227 -1,749

1-ETA2,2 |-ETA3,2

2,285 -1,604
0,000 0,000
7,791 0,000
1,211 -0,168
1,843 0,000
3,227 -1,749
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KSI11,2
KS12,2
KSi,3
KSi2,3
ETA1,1
ETA2,1
ETA31
ZETA1
ZETA2
ZETA3

ETA1,1
ETA2,1
ETA31

ZETAt
ZETA2
ZETA3
ETA13
ETA2,3
ETA3,3

ETA1,3
ETA2,3
ETA3,3

PSI

KSit,2
14,385
0,000
10,072
3,41
19,969
0,437
1,149
-14,549
-1,991
-2,504

ETA11

21,450
0,000
0,000

ZETA1

10,580
0,000
0,000

-0,645
0,000
0,000

ETA1,3
0,000
0,000
0,000

Ksi12,2

16,582
-0,864
-20,607
-2,085
-0,308
-1,175
-0,008
2,967
-2,215

ETA2,1

24,885
0,000

ZETA2

13,316
0,000
0,000
4,754
0,000

ETAZ2,3

7,732
0,000
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KSi1,3

0,000
0,000
19,007
-1,007
-2,574
-1,712
3,570
3,474

ETA3,1

15,354
ZETA3
9,554
0,000
0,000

2,674

ETA3,3

3,213

KS12,3

14,760
18,687
2,933
-2,652
2,186
-1,489
-5,724
1,615

NETA1,1

NETA2,1 NETA3,1
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THETA EPS

S2+ EXE2+ BPERK2 BPRODK2 BKAPK2 S3+
§2+ 13,723
EXE2+ 0,000 11,969
BPERK2 0,000 0,000 21,535
BPRODK2 0,000 0,000 0,000 0,000
BKAPK2 0,000 0,000 0,000 0,000 0,247
S3+ 4,564 0,000 0,000 0,000 0,000 13,135
EXE3+ 0,000 11,699 0,000 0,000 0,000 0,000
BPERK3 0,000 0,000 10,172 0,000 0,000 0,000
BPRODK3 0,000 0,000 0,000 -1,290 0,000 0,000
BKAPK3 0,000 0,000 0,000 0,000 -0,896 0,000

EXE3+ BPERK3 BPRODK3  BKAPK3 QE1+ GE1+
EXE3+ 1,311
BPERK3 0,000 21,811
BPRODK3 0,000 0,000 1,565
BKAPK3 0,000 0,000 0,000 2,253
QEt+ 0,000 0,000 0,000 0,000 1,420
GEt+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 3,454
QE2+ 0,000 0,000 0,000 0,000 1,647 0,000
GE2+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 4,253
QE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 -0,775 0,000
GE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 2,940
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PE1+

LA1-

SA1+
QE2+
GE2+
PE2+
SA2+
QE3+
GE3+
PE3+
LA3-
SA3+

LA2-
SA2+
QE3+
GE3+
PE3+
LA3-
SA3+

SA3+

PE1+
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

LA2-
10,066
0,000
0,000
0,000
0,000
10,582
0,000

SA3+
4,03t

LAt-

9,645
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
8,393
0,000

SA2+

2,859
0,000
0,000
0,000
0,000
3,104
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SAl+

2,276
0,000
0,000
0,000
6,944
0,000
0,000
0,000
0,000
3,049

QE3+

5,212
0,000
0,000
0,000
0,000

QE2+

6,103
0,000
0,000
0,000
1,348
0,000
0,000
0,000
0,000

GE3+

7,028
0,000
0,000
0,000

GE2+

7,874
0,000
0,000
0,000
4,986
0,000
0,000
0,000

PE3+

0,000
0,000
0,000

PE2+

0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

LA3-

10,961
0,000
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PRODUKTIONS-LAGERHALTUNGSMODELL -- PANEL 85-86-87

TOTAL EFFECTS

TOTAL EFFECTS OF ETA ON ETA

NKSI1,2
NKSi2,2
ETA1,3-2
ETA2,3-2
ETA3,3-2
ETA1,3
ETA2,3
ETA3,3

ETA1,1
ETAZ2,1
ETA3 1
NETAI1,1
NETAZ,1
NETA3,1
1-ETA1,2
I1-ETA2,2
I-ETA3,2
ETA1,3-2
ETA2,3-2
ETA3,3-2
ETA13
ETA2,3
ETA3,3

KSl11,2
-1,000
0,000
-0,839
-0,199
-0,682
-0,791
-0,315
-1,114

ETA1,1
-0,022
0,144
0,509
-0,978
-0,144
-0,509
0,563
0,154
0,489
-0,012
-0,054
-0,427
0,541
0,180
0,354

KSl12,2
0,000
-1,000
0,006
0,067
-0,031
0,011
0,069
-0,019

ETA2,1
0,048
0,007
0,127

-0,048

-1,007

-0,127
0,049
0,507
0,124

-0,049

~-0,083

-0,139
0,021
0,427
0,039

NKSI1,2
0,000
0,000
0,839
0,199
0,682
0,791
0,315

1,114

ETA3,1
-0,057
-0,008
-0,030
0,057
0,008
-0,970
-0,054
-0,012
0,330
0,007
0,000
0,094
-0,071
-0,023
0,386

NKS12,2
0,000
0,000

-0,006

-0,067
0,031

-0,011

-0,069
0,019

NETA1,1
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,031
0,135
1,042
-0,023
0,131
1,044

KSI1,3
0,000
0,000
0,839
0,199
0,682
0,791
0,315
1,114

NETA2,1
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,099
0,167
0,281
0,088
0,180
0,344

KSi2,3
0,000
0,000

-0,006

-0,067
0,031

-0,011

-0,069
0,019

NETA3,1
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000

-0,011
0,000

-0,144

-0,003
0,000

-0,145
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ZETA1 ZETAZ2 ZETA3 I-ETA1,2 |1-ETA2,2 |1-ETA3,2
I-ETA1,2 -0,978 -0,048 0,057 -0,022 0,048 -0,057
1-ETA2,2 -0,144 -1,007 0,008 0,144 0,007 -0,008
1-ETA3,2 -0,509 -0,127 -0,970 0,509 0,127 -0,030
ETA1,3-2 -0,008 -0,001 0,002 0,039 0,099 -0,013
ETA2,3-2 -0,02t -0,008 0,009 0,156 0,174 -0,009
ETA3,3-2 0,055 -0,034 0,058 0,986 0,315 -0,201
ETA1,3 -0,946 -0,087 0,112 0,923 0,175 -0,114
ETA2,3 -0,304 -1,028 0,034 0,436 1,207 -0,034
ETA3,3 -0,962 -0,310 -0,852 2,006 0,654 0,707

ETA1,3-2 ETA2,3-2 ETA3,3-2 ETAL3 ETA2,3 ETA3,3

ETA1,3 0,978 0,048 -0,057 -0,022 0,048 -0,057
ETA2,3 0,144 1,007 -0,008 0,144 0,007 -0,008
ETA3,3 0,509 0,127 0,870 0,509 0,127 -0,030

TOTAL EFFECTS OF ETA ON Y

Ksi,2 KSi12,2 NKS11,2 NKS12,2 KS11,3 KS12,3

S2+ 0,921 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000
EXE2+ 1,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000
BPERK?2 0,000 0,276 0,000 0,000 0,000 0,000
BPRODK2 0,000 1,024 0,000 0,000 0,000 0,000
BKAPK2 0,000 1,000 0,000 0,000 0,000 0,000
S3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,921 0,000
EXE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 1,000 0,000
BPERK3 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,276
BPRODK3 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 1,024
BKAPK3 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 1,000
QE3+ -0,839 0,011 0,839 -0,01? 0,839 -0,011

GE3+ -0,791 0,011 0,791 -0,011 0,791 -0,01

PE3+ -0,315 0,069 0,315 -0,069 0,315 -0,069
LA3- -0,863 -0,014 0,863 0,014 0,863 0,014
SA3+ -1,114 -0,019 1,114 0,019 1,114 0,019
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QEt+
GE1+

PEI+

LA1-

SAl+
QE2+
GE2+
PE2+
LA2-
SA2+
QE3+
GE3+
PE3+
LA3-
SA3+

QE2+
GE2+
PE2+
LA2-
SA2+
QE3+
GE3+
PE3+
LA3-
SA3+

QE3+
GE3+
PE3+
LA3-
SA3+

ETAT1,1
1,038
0,978
0,144
0,394
0,509
0,598
0,563
0,154
0,378
0,489
0,574
0,541
0,180
0,274
0,354

ZETAl
-1,038
-0,978
-0,144
-0,394
-0,509
-1,004
-0,946
-0,304
-0,745
-0,962

ETA1,3-2 ETA2,3-2

1,038
0,978
0,144
0,394
0,509

ETA2,1
0,051
0,048
1,007
0,099
0,127
0,052
0,049
0,507
0,096
0,124
0,022
0,021
0,427
0,031
0,039

ZETA2
-0,051
-0,048
-1,007
-0,099
-0,127
-0,092
-0,087
-1,028
-0,240
-0,310

0,051
0,048
1,007
0,099
0,127
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ETA3,1
-0,061
-0,057
-0,008
0,751
0,970
-0,058
-0,054
-0,012
0,256
0,330
-0,076
-0,071
-0,023
0,299
0,386

ZETA3
0,061
0,057
0,008

-0,751

-0,970
0,118
0,112
0,034

-0,660

-0,852

ETA3,3-2
-0,061
-0,087
-0,008

0,751
0,970

NETA1,1
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
0,000
-0,024
-0,023
0,131
0,808
1,044

1-ETA1,2
1,038
0,978
0,144
0,394
0,509
0,980
0,923
0,436
1,554
2,006

ETA1,3
1,038
0,978
0,144
0,394
0,509

NETA2,t NETA3,1

0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,000 0,000
0,094 -0,003
0,088 -0,003
0,180 0,000
0,267 -0,112

0,344 -0,145

1-ETA2,2 1-ETA3,2

0,051 -0,061
0,048 -0,057
1,007 -0,008
0,099 0,751
0,127 0,970
0,186 -0,121
0,175 -0,114
1,207 -0,034
0,507 0,548
0,654 0,707

ETA2,3 ETA3,3

0,051 -0,061
0,048 -0,057
1,007 -0,008
0,099 0,751
0,127 0,970
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Die Ergebnisse fiir die simultanen Beziehungen der Produktions-, Preis-
und Lagerhaltungsvariablen in t, t = 1, 2, 3, entsprechen denen des
statischen Modells M, (vgl. Tabelle Va). Allerdings ist der negative direkte
Effekt der Nettolagerbestandsbeurteilung (Bn' B16,18‘ = 622_2"
-0,059 (-1,604)) auf die Produktionserwartung nicht mehr signifikant.

Dagegen ist jetzt in Version B der negative EinfluB steigender Kosten
g6 = -0,008
(-0,618)) nicht mehr statistisch abgesichert. Die Nachfrageeffekte (319'3*
= Big.s' = 0,839 (10,243), Byg 3" = Byo 5° = 0,199 (2,832), By, 3 =
62‘_5‘ = 0,682 (12,956)) dominieren auch hier, wobei der EinfluB der
giinstigen Nachfrageentwicklung auf die erwartete Produktionserhéhung

auf die giinstige Produktionsentwicklung (B g “

deutlich lberwiegt.

Die Matrix A* der Effekte der verzégerten latenten endogenen Variablen
ni_l-i*' t =1, 2, 3, ist durch

ot P, N30t
n,," 0,031 (0,347) 0,099 (1,21 -0,011 (-0,168)

(8.21) A* =1, " 0,135 (1,269) 0,167 (1,843) 0,000 ( - )
ny," 1,042 (8,397) 0,281 (3,227) -0,144 (1,749)

gegeben (t-Werte in Klammern).

Dabei fillt auf, daB insbesondere die Produktions- und Preiserwartungen
der Unternehmen, n,"_" bzw. nz.:—:- in der Vorperiode signifikant
positive Effekte auf die Beurteilung der Nettolagerbestéinde na"‘ in der
néchsten Periode ausliben. Der Autoregressionskoeffizient der
Nettolagerhaltung (321,12‘ = 621_15* = 521,13‘ = -0,144 (-1,749)) besitzt
wie in der Version A das falsche Vorzeichen, ist aber nicht signifikant.

Zusammenfassend zeigen die Panelschéitzungen flr die deutschen
Unternehmen des Verarbeitenden Gewerbes, daB zumindest von der
Kostenseite her eine Tendenz zur Gldttung der Produktion besteht, die
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allerdings durch dominierende Nachfrageeffekte mehr als kompensiert
werden. Eine genauere Betrachtung der Gesamteffekte der Variablen
offenbart auch, daB entsprechend den in Kénig/Nerlove (1986) theoretisch
abgeleiteten Aussagen niedrige Nettolagerbestinde in der Vorperiode eine
verstarkte Produktionstitigkeit in der taufenden Periode bewirken (vgl.

Gesamteffekte der 7 * in Tabelte XI bzw. XII).

[RE]

Allerdings geben die Schitzungen der strukturellen Koeffizienten des
autoregressiven Zusammenhangs zwischen den endogenen latenten Variablen
keinen AufschluB iiber die zeitliche Stabititit der Beziehungen in den beiden
Panelversionen A bzw. B des Differenzengleichungsansatzes.
Stabilitdtsaussagen beziiglich des autoregressiven Prozesses sind erst im
Rahmen eines Differentialgleichungsmodells madglich, das zudem bei
gegebener Stabilitit die Durchflhrung von Prognosen des zukiinftigen
Preis-, Produktions- und Lageranpassungsverhaltens der Unternehmen
erlaubt. die Transformation des Differenzengieichungsmodells in ein
entsprechendes Differentialgleichungssystem ist Inhalt des n&chsten
Abschnitts (vgl. Arminger (1986)).

8.3 Die Erweiterung auf ein linear stochastisches Differential-

gleichungsmodell

Ausgehend von einem System linearer Differentialgleichungen erster Ordnung
mit konstanten Koeffizienten 148t sich das stochastische Differentialgleichungs-

system in der Form

(8.3.1)  Dn(t) = An(t) + BE(t) + v(t), t €T

darstellen, mit D ais Differentialgleichungsoperator, A bzw. B als zu
schitzende konstante Koeffizientenmatrizen der verzégerten endogenen und
erklirenden exogenen latenten Variablen und v(t) als stochastischen
Stérterm in den Gleichungen. Wird fiir v(t) ein station&rer Proze8
angenommen, der zu normalverteiiten Stértermen in den Ldsungen des
Differentialgleichungssystems fiihrt, ergibt sich als Lésung des Systems
(8.3.1)
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t
(8.3.2) n(t) = oxp[(t - to}A]r](to) + J-exp[(t - s)A]BE(s)ds + o(1),
to

mit n(to) als Startbedingung in t,, die bei zeitkonstanten erklirenden
Variablen in

(8.3.3) 1, = exp[atAln,_, + A"'(exp[AtA] - 1)BE + C,

transformiert werden kann. Dabei ist C‘ eine normalverteilte Zufallsvariable,
mit E(C‘) = 0 und \l"_. = E[Ct, l;.']. t, s € T, der ein stationirer
stochastischer Proze8 zugrundeliegt (vgl. Arminger (1986, S. 189-192)).

Aus dem Vergleich der Ldsung des Differentialgleichungssystems in
(8.3.3) mit dem allgemeinen dynamischen LISREL-Ansatz

(8.3.4) % =8"_ "+ T+ 0"

(vgl. Jéreskog/Sdrbom (1977, S. 315-316); Jéreskog (1978, S. 358-360))
kdnnen die Koeffizientenmatrizen A bzw. B des linear stochastischen
Differentialgieichungsmodells aus der integrierten Form (8.3.3) aus den
ML-Schitzern B*, I'* des LISREL-Modslls lber

(8.3.5a) A = (at)"'inB*,
(8.3.5b) B = (B* - 1)7'AT*

bestimmt werden, nachdem eine Spektralzerlegung der Matrix B*
vorgenommen wurde.
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Die Matrix der Effekte der verzdgert endogenen latenten Variablen
ergibt sich dann als93

(8.3.5¢) A=HRAR",

mit H als Matrix der Eigenvektoren und R als Diagonaimatrix der
logarithmierten Eigenwerte, q, der urspriinglichen Matrix B*.

Allerdings treten Berechnungsprobleme auf, wenn die ermittelten
Eigenwerte der B*-Matrix negativ bzw. kamplex sind, wobei die reellen Teile
der Eigenwerte, a, das langfristige Zunehmen bzw. Abnehmen kennzeichnen
und der Imagindrteil, b, die oszillierende bzw. zyklische Komponente
darstellt.

In beiden Fillen ist der Logarithmus der Eigenwerte, Inq, nicht eindeutig
berechenbar. Bei negativen bzw. konjugiert komplexen Eigenwerten, q < O
bzw. q = a + bi, ist fiir allgemeine quadratische Matrizen der Logarithmus
durch

(8.3.6a) Inq = Inlgl +i2nk, i=1-1,k# 0V ke¢Z,

bzw.

(8.3.6b) Inq = Inlql + i(© + 27k), k ¢ Z, i = /-1,

definiert mit |g} = Ya + b als Modulus der Eigenwerte und © = arctan
b/a. Damit ergeben sich fiir k ¢ Z unendlich viele Lésungen fir Inq. Die
asymptotische Stabilitit hidngt jedoch nur vom reellen Teil der Eigenwerte
von A ab (vgl. Arminger (1986, S. 194)).

83 Dabel wird angenommen, daB gleiche Zeitintervalls zwischen den
einzelnen Panelzeitpunkten vorllegen. Bei differierenden Zeitintervallen
missen zusiitzliche Restriktionen beziiglich dan 8"-, r"-Matrizen

beriicksichtigt werden (vgl. hierzu Arminger (1986, S. 195)).
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Als notwendige und hinreichende Bedingung fiir die asymptotische
Stabilitdt des Gleichgewichts eines linearen stochastischen
Differentialgleichungssystems folgt, daB alle reellen Eigenwerte von A
negativ sein miissen (vgl. Tuma/Hannan (1984, S. 361-363)).

Konjugiert kompiexe Eigenwerte von A mit einem negativen reellen Teil
bewirken, daB das System zum Gleichgewichtspunkt hin oszilliert, wogegen
es sich bei einem positiven reellen Teil exponentiell iiber die Zeit vom
Gleichgewicht entfernt (vgl. Tuma/Hannan (1984, S. 368-369)).

Im folgenden wurde diese Transformation des
Differenzengleichungsmodells in ein entsprechendes System von
Differentialgleichungen auf die beiden Versionen des geschiitzten
Panelmodells im vorangegangenen Abschnitt iibertragen.

Bei der Berechnung der Matrix A fir die geschiitzten Paneimodelle A, B

ergab sich wider Erwarten neben negativen bzw. konjugiert komplexen

94

Eigenwerten q und damit verbundenen komplexen Matrizen der

Eigenvektoren H in den Ausgangsmatrizen

0,025 0,000 0,000
(8.3.77 A,* =] 0,000 0,19 0,000
0,000 0,000 -0,112

bzw.
0,031 0,099 -0,011

(8.3.8) Aa“ =| 0,135 0,167 0,000

1,042 0,281 -0,144

des Differenzenmodells (vgl. (8.1.21)) zudem das Problem, daB die in
Gleichung (8.3.5c) notwendige Inverse der komplexen Matrix fi wegen
Singularitdt von i nicht gebildet werden konnte. Um trotzdem A berechnen

94 Gamiid (8.3.6a) — (8.3.8b) wurdan bei negativen komplexen Eigenwarten

q die zu k = 1 bzw. k = O gehrigen Hauptachsenwerte von Inq bestimmt.
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zu kbnnen, wurde eine verallgemeinerte Inverse der komplexen Matrix A
bestimmt (vgl. Basilevsky (1983, S. 232-234, 287-294); Rao/Mitra (1971,
S. 51f.)).

Tabelle Xill enthilt die transformierten Werte der Parameter in A und 8
fir die zwei geschédtzten Panelversionen. Standardfehler der jeweiligen
Koeffizienten konnten wegen der komplexen Eigenwerte und Eigenvektoren
aus den asymptotischen Varianz-Kovarianz-Matrizen von A bzw. 8 nicht

bestimmt werden.®5

Die Ergebnisse sind wegen der bestehenden Komplexitit der
Koeffizientenmatrizen nicht befriedigend. Flir die Paneiversion A lassen sich
nur die Effekte der Nachfrage- und Kosteninderungen auf die Produktions-
und Preiserwartungen vergleichbar zum Differenzengleichungsmodell
interpretieren. Ansonsten kann lediglich eine Aussage iiber die Stacilitit der
Koeffizienten der verzdgerten latenten endogenen Variabian gemacht
werden. Fir beide Panelversionen wurden negaiive Eigenwerte der reellen
Teile von A berechnet. Somit konvergiersn die Prozesse oszillierend iiber

die Zeit zu einern: Gleichgewichtspunkt.

95 Vgl. Arminger (1986, S. 198-200) fir dle explizite Ableitung der
asymptotischen Varianz-Kovarianz-Matrizen unter Verwendung der
multivariaten Delta-Methode, wenn die Eigenwerte von A" verschiedan,

positiv und reell sind.
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Tabelle Xlil: Matrix A bzw. B der Koeffizienten der verzégerten endogenen

latenten und erklirenden exogenen latenten Variablen 7, 1—1‘

bzw. E" des linear stachastischen Differentialgleichungs-

modells der geschitzten Panelversionen A, B

Panelversion A:

Reelle Teil

Imaginirteil”

Reelle Eigenwerte

Panelversion B:

Reelle Teil

Imaginh’rtoil"

Reelle Eigenwerte

-3,889
0,000
0,000

0,000
0,000
0,000

-3,689

-7.,545
5,245
24,534

-2,975i
2,320i
4,082i

-28,990

b 24

0,000
-2,129
0,000

0,000
0,000
0,000

-2,129

11,537
-7,213
-1,404

3,860i
-3,130i
-18,535i

-0,131

0,000
0,000
-2,189

0,000
0,000
6,283i

-2,189

-2.738
1,353
-23,214

12,7540
-8,359i
-4,888i

-10,850

3.659
0,889
3,471

0,000
0,000
-9,961i

5.581
-3.682
-0,745

-6,131i
3,758
~1,717i

o>

-0,068
-0,172
0,047

0,000
0,000
-0,136i

0,778
-0,4867
1,268

-0.,142i
0,053i
-1,048i

1) Symbol i bazeichnet -1 .
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9. Zusammenfassung und Ausblick

Diese Arbeit gibt im 1. Teil (Kapitel 2-3) einen Uberblick iiber neuere
Verfahren zur Schidtzung von linearen simuitanen latenten
Kovarianzstrukturmodellen mit quantitativen und qualitativen Indikatoren der
zugrundeliegenden stetigen nicht direkt beobachtbaren endogenen und
erklirenden exogenen latenten EinfluBfaktoren. Daneben werden
schwerpunktmiBig in den Kapiteln 4-6 Identifikatieonsmdglichkeiten und
Testverfahren sowie die klassische Effektzerlegung und ihre Erweiterungen
in simultanen Systemen behandelt. Basierend auf der verallgemeinerten
dreistufigen Modellstruktur von Muthén (1984, 1988) werden die
theoretischen Grundlagen und Zusammenhiinge der GLS- und ML-Schitzer
im Rahmen des sich als Spezialfall ergebenden LISREL-Ansatzes von
Jéreskog und Sdrbom (1986, 1988) flr stetige Indikatorvariable bei
Giiltigkeit der Normalverteilungsannahme formal dargestellt und hergeleitet.
Insbesondere gilt, daB der GLS- und ML-Schitzer asymptotisch &quivalent
sind, wenn als Gewichtungsmatrix in der GLS-Schdtzfunktion der
ML-Schédtzer der Varianz-Kovarianz-Matrix der Stichprobenmomente
herangezogen wird (vgl. Browne (1977); Jéreskog/Goldberger (1972)). Zur
Uberpriifung der asymptotischen Eigenschaften beider Schitzer werden
keine speziellen Verteilungsannahmen beziiglich den beobachtbaren und
latenten Variablen eingefiihrt. Es wird lediglich die unabhdngige und
identische Verteilung der Indikatoren und die Existenz der vierten zentralen
Momente vorausgesetzt (vgl. Browne (1977, 1982); Shapiro (1984);
Anderson (1989)).

Da die GLS- und ML-Schiitzer wegen der restriktiven
Verteilungsannahme und der mangeinden Robustheit gegeniiber
Abweichungen von der Normalverteilung nur auf stetige beobachtbare
Zufalisvariable sinnvoll anwendbar sind, werden im 3. Kapitel zwei
Verfahren vorgestellt, die die Beriicksichtigung von qualitativen Indikatoren
mit geordneten Kategorien bei geringen Verletzungen der
Normalverteilungsannahme und unter allgemeinen Verteilungsvoraus-
setzungen ermdglichen. Neben der Theorie der polychorischen und
polyserialen Korrelationskoeffizienten, die zur Beschreibung der Beziehung
zwischen Paaren bzw. Triple von stetigen bi- bzw. trivariat normalverteilten
latenten Variablen herangezogen werden (vgl. Poon/Lee (1987)), werden
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sogenannte asymptotisch verteilungsfreie Schitztechniken, die mittlerweile
in Programmpaketen wie LISREL VII, EQS, LISCOMP, MECOSA und
LINCS 2.0 enthalten sind, ausfiihriich behandelt (vgl. Browne (1982, 1984);
Bentler (1983b); Mooijaart (1985a,b)). Zentrales Element ist dabei die
Ableitung der asymptotischen Varianz-Kovarianz-Matrix der empirischen
polychorischen und polyserialen Korrelationskoeffizienten, die dann als
allgemeine Gewichtungsmatrix im GLS- und ML-Schitzer verwendet wird.
Wiinschenswert widre in diesem Zusammenhang die Anwendung von
marginalen ML-Schitzern, die unter Verwendung einer mischenden Dichte
zusdtzlich die Einbeziehung von  qualitativen multinomialverteilten
beobachtbaren Variablen (vgl. Arminger (1985)) eriauben.

Das Problem der theoretischen Parameteridentifikation (vgl. Hsiao
(1983)) in latenten Kovarianzstrukturmodellen, flr die in der Regel
allgemeingiiltige ldentifikationskriterien fehien, wird eingehend in Kapitel 4
behandelt. Dabei erweist sich die algebraische Identifikation bzw. ihre
computergestiitzte Umsetzung (vgl. Seidel/Eicheler (1989)) als ein
aligemeingiliitiges !dentifikationsverfahren, das zudem gegeniiber der
Anwendung von Rangkriterien auf die Jacobi-Matrix der
Varianz-Kovarianz-Gleichungen bzw. den Test auf positive Definitheit der
empirischen Informationsmatrix den Vorteil besitzt, daB Informationen
dariiber gewonnen werden, welche Teile der Modellstruktur iiberidentifiziert
sind und inwieweit noch zusdtzliche Restriktionen eingefiihrt werden
missen.

Als nur bedingt aussagefihig miissen die in Kapitel 5 beschriebenen
Testverfahren und GilitemaBe zur Vergleichbarkeit unterschiedlicher
empirischer Modellansitze angesehen werden, die im Rahmen einer
genesteten Modellstruktur hinsichtlich der verteilungsbedingten Abhdngigkeit
von der StichprobengrtéBe und der Robustheit der ML- und ADF-Schitzung
iberpriift werden (vg!. Marsh et al. (1988); Mulaik et al. (1989)).

Ein wesentliches Element in der Interpretation der struktureilen
Beziehungen des latenten Kovarianzstrukturmodells bildet die
Effektzerlegung. Kapitel 6 beinhaltet die Darstellung verschiedener
Methoden der Effektzeriegung (vgl. Sobel (1986); Bollen (1987)) von
bivariaten Regressionskoeffizienten und Koeffizienten der reduzierten Form
in die direkten und indirekten Komponenten sowie die daraus resultierenden
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Gesamteffekte. Am Beispiel nichtrekursiver Modellstrukturen werden auch
Verfahren zur Berechnung von spezifischen indirekten und sogenannten
nichtkausalen Effekten in Form von Scheinabhingigkeiten der endogenen
latenten und beobachtbaren Variablen und der nichtberiicksichtigten
Kovariation der exogenen latenten Variablen vorgestellt (vgl. Freeman
(1982)).

Im zweiten Teil dieser Arbeit (Kapitel 7-8) wird das allgemeine latente
Kovarianzstrukturmodell zur empirischen Uberpri.ifung der simultanen
Beziehungen zwischen der Preis- und Produktionsplanung sowie der
Lagerhaltung deutscher und franzésischer Unternehmen bei bestehender
Unsicherheit Uber die zuklnftige Entwicklung der Nachfrage- und
Kostensituation herangezogen. Dabei steht die Beantwortung der Frage, ob
und in welchem AusmaB deutsche wie franzésische Unternehmen Lager-
und/oder Auftragsbestinde an Endprodukten als Anpassungsinstrumente mit
dem Ziel der Produktionsglittung einsetzen oder ob vielmehr den Preis- und
Produktionsreaktionen die entscheidende Bedeutung im AnpassungsprozeB
zuzuschreiben ist, im Vordergrund. Die Beantwortung der gestellten Fragen
auf der Mikroebene kann als zusidtzlicher Beitrag zur Beschreibung und zum
besseren Verstindnis des auf der Makroebene zu beobachtenden Phinomens
auftretender Konjunkturzyklen gelten. Als vorteilhaft erweist sich, daB8 die
aus dem theoretischen Lagerhaltungsmodell abgeleiteten Hypothesen
unmittelbar in Form eines simultanen strukturellen Gleichungssystems des
LISREL-Ansatzes formuliert und geschdtzt werden kénnen.

Die wichtigsten der auf der Mikroebene dargestellten Ergebnisse der
ML- und ADF-Schéitzungen des komparativ-statistischen Modells zeigen, daB
die Produktionsgldttungshypothese fiir  deutsche Unternehmen in
konjunkturellen Aufschwungs- und Rezessionsphasen bei Beriicksichtigung
von Nettolagerbestidnden eindeutig abgelehnt werden muB. Dabei wird auch
eine “stickiness” der Preise nach unten deutlich. Deutsche Unternehmen
sind im Gegensatz zu franzésischen Unternehmen in rezessiven Phasen
nicht bereit, die Produktpreise nach unten zu korrigieren, um so dem
erwarteten Nachfrageausfall und dem damit verbundenen

Produktionsriickgang kurzfristig entgegenzuwirken.

Erst die Trennung des Nettolagerbestandes in Lager- und
Auftragsbestinde bringt die erwartete Bestitigung der
Produktionsgldttungshypothese und zeigt zugleich, daB die Auftragsbestinde
an Endprodukten ein gewichtigeres Anpassungsinstrument der Unternehmen,
neben der Variation der Lagerbestinde, darstellen. Entgegen den Aussagen
des theoretischen Modells kénnen die Auftragsbestidnde nicht mehr als

Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM
via free access



220

negative Lagerbestdnde interpretiert werden. Im Unterschied dazu scheint
bei franzésischen Unternehmen auch die Nettolagerbestandsvariable eine
gldttende Wirkung auf die Produktionsschwankungen auszuiiben. Allerdings
ist diese Aussage wegen der meist insignifikanten Beziehungen und des
geringen Stichprobenumfangs nicht als allgemeingiiltig anzusehen.

Auffallendstes Ergebnis der Panelstudie fiir deutsche Unternehmen in
der Aufschwungphase ist, daB ausgehend von Nettolagerbestinden
zumindest von der Kostenseite her eine Tendenz zur Gléttung der
Produktion festzustellen ist, die allerdings durch dominierende
Nachfrageeffekte mehr als kompensiert wird. Generell belegen die
durchgefihrten Modellschdtzungen im komparativ-statischen wie
dynamischen Fall eindrucksvoll die Dominanz der Nachfrageerwartungen im
EntscheidungsbildungsprozeB der Unternehmen. Dabei reagieren deutsche
und franzdsische Unternehmen iiberwiegend mit Produktionsénderungen. Im
statischen Modell kommt den Preisreaktionen eine untergeordnete Rolle zu.
Ahnliches gilt fir den EinfluB der einbezogenen Kostenvariablen, was nicht
zuletzt auf die geringe Variabilitit der auf Branchenebene zugespielten
Kostengr8Ben im IFO- bzw. auf die zu geringe StichprobengrdBe des
INSEE-Datensatzes und die unzureichende Aussagefihigkeit der nur nominal
erfaBten Lohnkostenvariablen zuriickzufiihren ist.

An dieser Stelle sind einige Vorbehalte zu erwidhnen, die sich vor allem
auf die Datenkonstruktion und fehlende Variable beziehen und ebenfalls fur
das geschidtzte dynamische Mode!l des Unternehmensverhaltens in Kapitel 8
geiten. Aufgrund der Datenaggregation werden keine saisonalen
Schwankungen und zyklischen Effekte in den Entscheidungsvariablen
beriicksichtigt. Ebensowenig werden unternehmensspezifische Unterschiede
wegen des oft nur qualitativ vorliegenden Datenmaterials explizit in Form
von Niveauvariablen einbezogen. Als Mangel zeigt sich auch, daB die
Lagerbestandsvariablen nicht disaggregiert in Rohmaterialien und
Zwischenprodukten sondern nur in der aggregierten GréBe der Endprodukte
in das theoretische und empirisch spezifizierte Modell eingehen. Zukiinftige
Arbeiten sollten deshalb darauf ausgerichtet sein, neben den
unternehmensspezifischen Unterschieden die Heterogenitit der
Lagerbestandsvariablen im AnpassungsprozeB zu modellieren, um so den
bestehenden Interaktions- und  Substitutionsbeziehungen zwischen
Produktions-, Lager- und/oder Auftragsbestands- und Preisentwicklung und
der Dynamik der Entscheidungsbildung besser Rechnung tragen zu kénnen.
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Variable

La
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I: Ausgewihite Fragen des deutschen und franzsischen
Konjunkturtests, die in dieser Arbeit benutzt wurden

IFO-Konjunkturtest

Unsere Lager an unverkauften Fertigwaren von XY empfinden wir
z.Z. als — zu klein, ausreichend (saisoniiblich), zu groB,
Lagerhaltung nicht iiblich.

Unseren Auftragsbestand (In- und Ausland) fir XY empfinden wir
z.Z. als — verhéltnismiBig groB (z.B. verilingerte Lieferzeiten),
ausreichend (saisoniiblich), zu klein.

Unser Auftragsbestand (wertmiBig, In- und Ausland) fir XY ist
z.Z. gegeniiber dem Vormonat — héher, etwa gleich groB,

niedriger.

Der Umfang unseres Exportgeschiéfts wird voraussichtlich in den
néchsten drei Monaten — unter Beriicksichtigung der bisherigen
Exportabschlisse und der laufenden Auftragsverhandlungen —
zunehmen, etwa gleich bieiben, abnehmen, wir exportieren XY
nicht.

Unsere Inlandsverkaufspreise (Nettopreis) fir XY werden — unter
Berlicksichtigung von Konditionsverdnderungen — voraussichtlich im
Laufe der niéichsten drei Monate — steigen, etwa gleich bleiben,
fallen.

Unsere inléindische Produktionstitigkeit bezliglich XY wird
voraussichtlich im Laufe der nichsten drei Monate in
konjunktureller Hinsicht — also unter Ausschaltung rein saisonaler
Schwankungen — steigen, etwa gleich bleiben, abnehmen.

Unsere Geschiftsliage fur XY wird in den ndchsten sechs Monaten
in konjunktureller Hinsicht — also unter Ausschaltung rein
saisonaler Schwankungen — eher giinstiger, etwa gleich bleiben,
eher ungiinstiger.
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Variable

BK = TXSAL
Q = TPPA
Q, = TPPRE
P, = TPXPRE
D, = TDPRE

Ex, = TDEPRE

La = OSSK

Sa = 0SC
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INSEE-Konjunkturtest

Taux de salaire {(marquez O s’ils n'ont pas varié) — De
combien ont varié les taux de salaire horaire dans votre
entreprise + = -,

Evolution de votre production — tendance au cours des 3

ou 4 derniers mois + = -,

Evolution de votre production — tendance probable au
cours des 3 ou 4 prochains mois + = - .

Evolution de vos prix de vente — Quelle sera la variation
probable de vos pris de vente (hors taxes) + = -.

Evolution de la demande — tendance probable au cours
des 3 ou 4 prochains mois + = -,

Evolution de la demande dtrangére — tendance probable
au cours des 3 ou 4 prochains mois + = -,

Evolution de vos stocks de produits fabriques -
considerez-vous que, compte tenu de la saison, vos
stocks actuels de produit fabriques sont + = -,

La notion de carnet de commandes a-t-elle une
signification pour votre production?

Si oui, considerez-vous que, compte tenu de la saison,
votre carnet de commandes est actuellement + = -.
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Anhang [I: Darstellung des LISREL-Programminputs fiir die zwei
geschdtzten Panelmodelie A und B

PRODUKTIONS-LAGERHALTUNGSMODELL -- PANEL 85-86-87 -- VERSION A

DA NI=48 NO=1112 MA=KM

LA

-

‘LAT-" LA+ CS1+7 'S1-" "SAT+T "SA1-" "QEt+T "QE1-T 'PE1+ 'PEY-’

‘EXE1+ EXE1-" 'GE1+' 'GE1-" 'LA2-" 'LA2+' 'S2+' 'S2-' 'SA2+’ 'SA2-'
'QE2+ 'QE2-' 'PE2+" 'PE2-' 'EXE2+ 'EXE2-" 'GE2+ 'GE2-" 'LA3-" 'LA3+’
'S3+' 'S3-' 'SA3+" 'SA3-' 'QE3+’ 'QEJ3-" 'PEJ+ 'PE3-’ 'EXEJ+ 'EXE3-
'GE3+' 'GE3-' 'BPERK2' 'BPRODK2' ‘BKAPK2' 'BPERK3' 'BPRODK3" '‘BKAPKJ3'
SE

17 25 43 44 45 31 39 46 47 48 7 13 91 5 21 27 23 15 19 35 41 37 29 33 /
MO NY=25 NE=24 LY=FU,FI BE=FU,Fl PS=SY,Fl TE=SY,FI

LE

-

‘KS11,2" 'KS12,2" 'NKSI11,2° 'NKS12,2" 'KS11,3" 'KS12,3" 'ETAL, YV

‘ETA2,1" 'ETA3,1" 'NETAL 1" 'NETA2,1" ‘NETA3 1

"ZETA1" "ZETA2" "ZETA3' 'I-ETA1,2" '1-ETA2,2" 'I-ETA3,2’

‘ETA1,3-2" 'ETA2,3-2' 'ETA3,3-2" 'ETA1,3" 'ETA2,¥’

‘ETA3,3’

FRLY 1,1LY 3,2 LY 42 LY 6,5LY 8,6 LY 9,6 LY 11,7 LY 16,16 LY 19,18
FR LY 21,22 LY 24,24 LY 14,9

EQ LY 1,1 LY 6,5

EQ LY 3,2 LY 8,6

EQ LY 4,21Y 9,6

EQ LY 11,7 LY 16,16

EQ LY 11,7 LY 21,22

EQ LY 14,9 LY 19,18

EQ LY 14,9 LY 24,24

ST1O0LY 2,1LY 52LY7,5LY 10,6 LY 12,7 LY 13,8 LY 15,9

ST 1.0 LY 17,16 LY 18,17 LY 20,18 LY 22,22 LY 23,23 LY 25,24
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FR
FR
FR
ST
ST
FR
FR
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
ST
FR
FR
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
FR
FR
FR
FR

BE
BE
BE
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7,8 BE 7,9 BE 8,7 BE 9,7 BE 9,8
16,17 BE 16,18 BE 17,16 BE 18,16 BE 18,17
22,23 BE 22,24 BE 23,22 BE 24,22 BE 24,23

-1.0 BE 3,1 BE 4,2 BE 10,7 BE 11,8 BE 12,9 BE 16,13 BE 17,14
-1.0 BE 18,15

BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
1.0
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
TE
TE
TE
TE

16,7 BE 17,8 BE 18,9 BE 19,3 BE 19,4 BE 20,3 BE 20,4 BE 21,3
21,4 BE 19,5 BE 19,6 BE 20,5 BE 20,6 BE 21,5 BE 21,6
19,3 BE 19,5

19,4 BE 19,6

20,3 BE 20,5

20,4 BE 20,6

21,3 BE 21,5

21,4 BE 21,6

7,9 BE 16,18

7,9 BE 22,24

7,8 BE 16,17

7,8 BE 22,23

8,7 BE 17,16

8,7 BE 23,22

9,7 BE 18,16

9,7 BE 24,22

9,8 BE 18,17

9,8 BE 24,23

BE 22,16 BE 23,17 BE 24,18 BE 22,19 BE 23,20 BE 24,21
19,10 BE 20,11 BE 21,12 BE 19,13 BE 20,14 BE 21,15 BE 19,16
20,17 BE 21,18

19,10 BE 19,13

19,10 BE 19,16

20,11 BE 20,14

20,11 BE 20,17

21,12 BE 21,18

21,12 BE 21,18

11 TE 2,2 TE 3,3 TE 5,5 TE 6,6 TE 7,7 TE 8,8 TE 9,9
10,10 TE 11,11 TE 12,12 TE 14,14 TE 15,15 TE 16,16
17,17 TE 19,19 TE 20,20 TE 21,21 TE 22,22

24,24 TE 25,25
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FR
FR
FR
FR
FR
FR
FR
FR
FR
FR

TE
TE
TE
PS
PS
PS
PS
PS
PS
PS
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6,t TE 7,2 TE 8,3 TE 9,4 TE 10,5 TE 16,11 TE 17,12

19,14 TE 20,15 TE 21,16 TE 22,17 TE 24,19 TE 25,20

21,11 TE 22,12 TE 24,14 TE 25,15

1,1 PS 2,2 PS 5,5PS 6,6 PS 7,7 PS 8,8 PS 9,9 PS 13,13 PS 14,14
15,15 PS 22,22 PS 23,23

71P87,2PS75PS7,6PS 8,1PS 8,2PS 85PS 8,6 PS 9,1PS 9,2
9,5 PS 9,6

13,1 PS 13,2 PS 13,5 PS 13,6 PS 14,1 PS 14,2 PS 14,5 PS 14,6

15,1 PS 15,2 PS 15,5 PS 15,6 PS 5,1 PS 6,2

22,13 PS 23,14 PS 24,15
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PRODUKTIONS-LAGERHALTUNGSMODELL -- PANEL 85-86-87 -- VERSION B

DA NI=48 NO=1112 MA=KM

LA

»*

‘LA1-" LA+ "S1+ °S1-' 'SAi+' ‘SA1-' ‘QEl+" 'QE1-" 'PE1+ 'PE1-"

‘EXE1+ 'EXE1-' "GET+' 'GE1-' 'LA2-' 'LA2+ 'S2+ 'S2-' ‘SA2+ 'SA2-'
"QE2+ 'QE2-" 'PE2+' 'PE2-' 'EXE2+ 'EXE2-' 'GE2+" 'GE2-' 'LA3-' 'LA3+
"'S3+' 'S3-" 'SA3+ 'SA3-' 'QE3+ 'QE3-' 'PE3+ 'PE3-' 'EXE3+ 'EXE3-’
‘GE3+' 'GE3-' 'BPERK2’ ‘BPRODK2' ‘BKAPK2' '‘BPERK3' ‘BPRODK3" 'BKAPK3'
SE

17 25 43 44 45 31 39 46 47 48 7 13 9 1 5 21 27 23 15 19 35 41 37 29 33 /
MO NY=25 NE=24 LY=FU,Fl BE=FU,Fl PS=SY,FI TE=SY,FI

LE

-

"KSI1,2' 'KS12,2" 'NKSI1,2" 'NKS12,2° "KSI1,3' "KSI2,3" 'ETA1,1"

‘ETA2,1" ‘ETA3,1' ‘NETA1,1° 'NETA2,1" 'NETA3,1"

‘ZETAY ‘ZETA2' "ZETA3" 'I-ETA1,2" "I-ETA2,2' 'I-ETA3,2’

'ETA1,3-2° 'ETA2,3-2° 'ETA3,3-2' 'ETA1,3' 'ETA2,%

‘ETA3,3

FRLY 1,1 LY 3,2 LY 4,2LY 6,5 LY 8,6 LY 9,6 LY 11,7 LY 16,16 LY 19,18
FR LY 21,22 LY 24,24 LY 14,9

EQ LY 1,1 LY 6,5

EQ LY 3,2 LY 8,6

EQ LY 4,2 LY 9,6

EQ LY 11,7 LY 16,16

EQ LY 11,7 LY 21,22

EQ LY 14,9 LY 19,18

EQ LY 14,9 LY 24,24

ST 1.0 LY 2,1 LY 5,2 LY 7,5 LY 10,6 LY 12,7 LY 13,8 LY 15,9

ST 1.0 LY 17,16 LY 18,17 LY 20,18 LY 22,22 LY 23,23 LY 25,24

FR BE 7,8 BE 7,9 BE 8,7 BE 9,7 BE 9,8

FR BE 16,17 BE 16,18 BE 17,16 BE 18,16 BE 18,17

FR BE 22,23 BE 22,24 BE 23,22 BE 24,22 BE 24,23

ST -1.0 BE 3,1 BE 4,2 BE 10,7 BE 11,8 BE 12,9 BE 16,13 BE 17,14

Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM
via free access



ST -1.0 BE 18,15
16,7 BE 17,8 BE 18,9 BE 19,3 BE 19,4 BE 20,3 BE 20,4 BE 21,3
21,4 BE 19,5 BE 19,6 BE 20,5 BE 20,6 BE 21,5 BE 21,6

FR
FR

FR
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
ST
FR

FR

FR

EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ
EQ

BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
1.0
BE
8E
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE
BE

19,14 BE 19,15 BE 20,13 BE 21,13 BE 21,14

19,3 BE 19,5
19,4 BE 19,6
20,3 BE 20,5
20,4 BE 20,6
21,3 BE 21,5
21,4 BE 21,6
7,9 BE 16,18
7,9 BE 22,24
7.8 BE 16,17
7,8 BE 22,23
8,7 BE 17,16
8,7 BE 23,22
9,7 BE 18,16
9,7 BE 24,22
9,8 BE 18,17
9,8 BE 24,23
19,11 BE 19,14
19,12 BE 19,15
20,10 BE 20,13
21,10 BE 21,13
21,11 BE 21,14
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BE 22,16 BE 23,17 BE 24,18 BE 22,19 BE 23,20 BE 24,21
19,10 BE 20,11 BE 21,12 BE 19,13 BE 20,14 BE 21,15 BE 19,16
19,11 BE 19,12 BE 20,10 BE 21,10 BE 21,11 BE 19,17 BE 19,18

20,17 BE 21,18 BE 21,17 BE 20,16 BE 21,16

19,11 BE 19,17
19,12 BE 19,18
20,10 BE 20,16
21,10 BE 21,16
21,11 BE 21,17

19,10 BE 19,13
19,10 BE 19,16
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EQ BE
EQ BE
EQ BE
EQ BE
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20,11 BE 20,14
20,11 BE 20,17
21,12 BE 21,15
21,12 BE 21,18

FR TE t,1 TE 2,2 TE 3,3 TE 5,5 TE 6,6 TE 7,7 TE 8,8 TE 9,9
FR TE 10,10 TE 11,11 TE 12,12 TE 14,14 TE 15,15 TE 16,16
FR TE 17,17 TE 19,19 TE 20,20 TE 21,21 TE 22,22

FR TE 24,24 TE 25,25

VA .01 TE 4,4

FR TE 6,1 TE 7,2 TE 8,3 TE 9,4 TE 10,5 TE 16,11 TE 17,12

FR TE 19,14 TE 20,15 TE 21,16 TE 22,17 TE 24,19 TE 25,20

FR TE 21,11 TE 22,12 TE 24,14 TE 25,15

VA 0.01 PS 22,22

FR PS
FR PS
FR PS
FR PS
FR PS
FR PS
FR PS

1,1 PS 2,2 PS 5,5PS 6,6 PS7,7PS 8,8 PS 9,9 PS 13,13 PS 14,14
15,15 PS 23,23 PS 24,24

71PS72PS75PS7,6PS 8,1PS 8,2PS 8,5PS 8,6PS 9,1PS 9,2
9,5 PS 9,6

13,1 PS 13,2 PS 13,5 PS 13,6 PS 14,1 PS 14,2 PS 14,5 PS 14,6

15,1 PS 15,2 PS 15,5 PS 15,6 PS 5,1 PS 6,2 PS 6,1 PS 5,2

22,13 PS 23,14 PS 24,15

QU GLS TV SE SS EF MR PC TO FS PT
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