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В этом выпуске 1

Уважаемые читатели!

Тема раздела «Эконометрический ликбез» текущего выпуска «Квантиля» – ин-
струментальные переменные. Две вводные статьи содержат обзорный материал
по данной тематике, причем если эссе Питера Эббеса – это некий путеводитель
по приложениям, то работа Александра Цыплакова – это подробное описание ме-
тодологии с технической стороны. Остальные статьи раздела посвящены более
специфическим аспектам инструментирования. Эссе Стефена Поллока касается
оценивания структурных уравнений, эссе Станислава Анатольева – оптимального
инструментирования. Адриан Паган на интуитивном уровне описывает пробле-
мы, связанные со слабостью инструментов, и способы борьбы с ними. Вообще,
тема слабых инструментов – одна из самых исследуемых на данный момент в
теории инструментального оценивания, и многие авторы раздела так или иначе
касаются этого вопроса. Наконец, подборку завершает работа Кристофера Симса,
представляющая Байесовский взгляд на инструменты, в том числе и слабые.

Авторами раздела «Впечатления от конференции» являются Виктория Зинде-
Уолш и Константин Тюрин, посетившие чрезвычайно насыщенные в научном
плане встречи эконометристов Канады и Среднего Запада. А в разделе «Ста-
тьи» можно ознакомиться с результатами экономических исследований Галины
Юдашкиной, Сергея Побочего, Олега Обрезкова и Георгия Карташова.

За пять с небольшим месяцев, прошедших с момента создания «Квантиля», жур-
нал уже завоевал определенную популярность и репутацию. За период с октября
по февраль зарегистрировано более 40 тысяч запросов к серверу quantile.ru с
более чем трех тысяч уникальных IP-адресов, а с сайта http://quantile.ru было
скачано более четырех гигабайт информации. Наиболее популярен журнал ока-
зался, конечно же, среди исследователей, проживающих в России и США, но
немало посещений наблюдалось и из Киргизии, Швеции, Украины, Швейцарии,
Белоруссии, Узбекистана, Грузии и Германии. Запросы приходили даже из таких
экзотических стран, как Нигерия, Иордания и Тунис. Немаловажную роль в по-
пуляризации «Квантиля» сыграла каталогизация в RePEc и портале Econometric
Links, а также анонсы на эконометрическом форуме, в «живом журнале» и через
различные списки рассылки. В будущем мы надеемся быть представленными и в
JEL.

Редактор «Квантиля».
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Эконометрический ликбез:
инструментальные переменные

Инструментальные переменные и эндогенность:
нетехнический обзор?

Питер Эббес†

Университет штата Пенсильвания, Юниверсити Парк, США

Настоящее эссе представляет собой нетехнический обзор наиболее свежих резуль-
татов, появившихся в эконометрической литературе по инструментальному оцени-
ванию линейной регрессионной модели. Стандартные методы инференции, такие
как МНК, дают смещенные и несостоятельные оценки, если регрессоры и ошибки
коррелированны. Для преодоления этой проблемы были разработаны методы, ис-
пользующие инструментальные переменные, однако поиск хороших инструментов
всегда затруднителен, и зачастую исследователи-практики имеют дело со слабы-
ми инструментами. В эссе дается обзор последних исследований, связанных со
слабыми инструментами, а также рассматриваются некоторые методы, предло-
женные для работы с такими инструментами, включая «экономные» методы ин-
струментальных переменных, которые не полагаются на наблюдаемые инструмен-
ты для идентификации регрессионных параметров при зависимости регрессоров
и ошибок.

1 Введение

В (прикладной) статистике стандартная модель линейной регрессии y = Xβ + ε является
важным инструментом моделирования влияния набора объясняющих переменных на зави-
симую переменную. Пусть y = (y1, ..., yn)′ – n × 1 вектор наблюдений для зависимой пере-
менной, X ∈ Rn×k – n×k матрица объясняющих переменных (регрессоров), β – неизвестный
k × 1 вектор регрессионных параметров, и ε = (ε1, ..., εn)′ – ненаблюдаемый случайный шок.
Для идентифицируемости параметров предполагается, что rank X = k < n. Стандартная
модель линейной регрессии часто применяется в случае кросс-секционных данных. Во мно-
гих ситуациях данные имеют иерархическую структуру, например, данные о сотрудниках
фирм или продажах товаров в различных магазинах, или панельные данные о потребителях.
Для таких типов данных применяются многоуровневые модели, методы анализа панельных
данных, или иерархические линейные модели, которые являются обобщением стандартной
модели линейной регрессии (Snijders & Bosker, 1999, Wooldridge, 2002).
Важным предположением в этих моделях является некоррелированность объясняющих

переменных (X) и случайной ошибки (ε). В этом случае регрессоры называют экзогенны-
ми; предполагается, что они определяются вне модели. Невыполнение этого предположения
может привести к смещенным и несостоятельным оценкам при применении стандартных
методов инференции (например, МНК или ОМНК), а следовательно, к ошибочным выво-
дам и принятию неправильных решений. К сожалению, во многих ситуациях предпосыл-
ка о некоррелированности регрессоров и ошибок нарушается. Тогда регрессоры называют

?Перевод Б. Гершмана и С. Анатольева. Цитировать как: Эббес, Питер (2007) «Инструментальные пе-
ременные и эндогенность: нетехнический обзор», Квантиль, №2, стр. 3–20. Citation: Ebbes, Peter (2007) “A
non-technical guide to instrumental variables and regressor–error dependencies,” Quantile, No.2, pp. 3–20.
†Адрес: Smeal College of Business, Penn State University, University Park, PA 16802, USA. Электронная

почта: pebbes@psu.edu
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эндогенными. Зависимость регрессоров и ошибок может возникать по разным причинам:
(1) пропущенные существенные переменные, (2) ошибки измерения регрессоров, (3) самоот-
бор, (4) одновременность, (5) серийная корреляция ошибок при наличии лагированной за-
висимой переменной среди регрессоров. Ruud (2000) показывает, что проблемы (2)–(5) мож-
но рассматривать как частные случаи проблемы (1). Похожее замечание сделал Wooldridge
(2002), заметивший, что различия между возможными источниками эндогенности не всегда
ясны, и эти источники могут как усиливать, так и компенсировать друг друга в зависимости
от конкретного практического контекста.
В настоящем эссе дается нетехническое изложение проблемы эндогенности в линейных

регрессионных моделях. Кратко рассматриваются методы инструментальных переменных
(ИП), имеющие долгую историю в эконометрике (Bowden & Turkington, 1984) и разрабо-
танные для преодоления этой проблемы. Инструментальные переменные – это переменные,
которые коррелируют с «проблемными» регрессорам, но не коррелируют с ошибкой. Когда
инструменты доступны, для оценки регрессионных параметров могут применяться двухша-
говый метод наименьших квадратов (2ШМНК) или метод максимального правдоподобия с
ограниченной информацией. В статье обсуждаются некоторые важные вопросы реализации
методов инструментальных переменных, касающиеся, в частности, качества используемых
инструментов. Методы инструментального оценивания могут потенциально давать резуль-
таты хуже, чем просто МНК при игнорировании зависимости между регрессорами и ошиб-
ками, если инструменты плохого качества, то есть являются слабыми или/и эндогенными.
Эссе охватывает большинство новейших исследований по этим вопросам и рассматривает
ряд методов, предложенных для работы со слабыми инструментами, а также недавно пред-
ложенные «экономные» методы инструментального оценивания, которые не основаны на на-
блюдаемых инструментах для учета зависимости регрессоров и ошибок. Последние исполь-
зуют характеристики распределения эндогенных регрессоров для построения «латентных»
инструментов (Ebbes, Wedel & Böckenholt, 2006).
Структура эссе такова. В разделе 2 обсуждается ряд практических приложений линей-

ной регрессионной модели, в которых МНК-оценка является смещенной и несостоятельной
при наличии зависимости между регрессорами и ошибкой. Эти приложения мотивируют
применение техники инструментальных переменных, которая обсуждается в разделе 3. В
разделе 4 кратко представлены альтернативные методы, которые не основаны на использо-
вании наблюдаемых инструментальных переменных, а используют информацию иного рода
для оценки регрессионных параметров. В разделе 5 подводятся итоги.

2 Когда МНК-оценку не спасти

Важным предположением регрессионных моделей является некоррелированность регрессо-
ров и ошибок, то есть условие E[Xε] = 0. Рассмотрим далее пять важных приложений, ко-
гда это предположение нарушено: пропущенные переменные, ошибки измерения, самоотбор,
одновременность, серийная корреляции ошибок вместе с наличием лагированных значений
зависимой переменной среди регрессоров.

Пропущенные существенные объясняющие переменные

Проблема пропущенных переменных широко исследуется при оценивании влияния образо-
вания на заработную плату (Card, 1999, 2001), когда «способности» являются пропущенной
переменной. Индивиды с лучшими способностями, с одной стороны, имеют больший успех на
рынке труда и зарабатывают больше, а с другой, более склонны к получению образования.
Способности как таковые влияют как на уровень образования, так и на доходы, а регрессор
«уровень образования» и регрессионная ошибка не являются независимыми. Аналогично, в
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области маркетинга исследователи часто сталкиваются с проблемой пропущенных перемен-
ных. Wansbeek & Wedel (1999) утверждают, что предположение об экзогенности регрессоров,
включая цену, является недостатком стандартных моделей реакции рынка. Shugan (2004) от-
мечает растущее внимание рецензентов к проблеме эндогенности в большинстве журналов
по маркетингу. Отсутствие экзогенности регрессоров из-за пропущенных ключевых аспектов
маркетинговых моделей вызывает все больший интерес при проведении исследований в об-
ласти маркетинга. Когда менеджеры магазинов устанавливают показатели маркетингового
комплекса (например, цену товара или объем рекламы), они основываются на информации
о локальном рынке или характеристиках товаров, неизвестных исследователю, например, на
знаниях об уровне конкуренции, слухах, изменениях во вкусах, долях различных игроков
на локальном рынке или наличии скидок. Эта ненаблюдаемая информация может повлиять
на поведение потребителей, что приводит к корреляции ошибок с регрессорами, обычно с
ценой, в типичной маркетинговой модели (Villas-Boas & Winer, 1999, Chintagunta, 2001).
Модель с пропущенными переменными выглядит следующим образом (Judge, Griffiths,

Hill, Lütkepohl & Lee, 1985)

E[yi|xi, wi] = x′iβ + w′iγ, (1)

где wi’s – латентные или ненаблюдаемые переменные. Когда ожидание берется условно толь-
ко на наблюдаемой переменной xi без учета wi, имеем

E[yi|xi] = x′iβ + E[w′i|xi]γ, (2)

что не равняется x′iβ, если: (i) E[w′i|xi] 6= 0 (то есть пропущенные и включенные регрессоры
не ортогональны) и (ii) γ 6= 0 (то есть пропущенные регрессоры оказывают влияние на yi).
Смещение МНК-оценки для параметра β в этом случае равно E[β̂

OLS

n −β] = Πγ, где величина
и знак смещения зависят от Π = (X ′X)−1X ′W и γ. Как нетрудно увидеть, пропуск суще-
ственных объясняющих переменных затрагивает все оцениваемые коэффициенты вектора
β.

Ошибки измерения

Зависимость регрессоров и регрессионных ошибок также возникает, если переменные, участ-
вующие в модели, измеряются с ошибкой. Ошибки измерения могут возникать, например,
когда метод или инструмент измерения дают ошибку, величина не имеет физической еди-
ницы измерения (например, IQ, способности, или восприятие), или данные из различных
источников неправильно агрегируются и компонуются.
Griliches (1977), например, рассматривает проблему ошибок измерения при оценивании

влияния образования на доходы. В данном случае нужна адекватная мера образования, ко-
торая отражала бы качества работников, за которые работодатели готовы платить. Обычной
практикой является использование переменной «количество законченных лет обучения» в
качестве меры для «общего уровня образования». Помимо ошибочного сообщения или запи-
си величины «количество лет обучения», сомнительно, что она полностью отражает уровень
образования, так как индивиды могут, например, самообразовываться на вечерних курсах
или на работе. Кроме того, поскольку большинство исследований по экономике труда осно-
вываются на выборочных обследованиях домашних хозяйств, все переменные содержат неко-
торые ошибки. Даже если эти ошибки малы, их влияние может возрастать при добавлении
дополнительных переменных в целях уменьшить смещение из-за пропущенной переменной
«способности» (Card, 1999, 2001). Аналогично, Nevo (2000) и Sudhir (2001) утверждают, что
мера цены, обычно используемая при оценки (логит) моделей совокупного спроса для измере-
ния степени конкуренции, может измеряется с ошибкой. Переменная, которая используется
в большинстве случаев, – это «прейскурантная цена» или агрегированная мера цены, то
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есть предполагается, что все потребители сталкиваются с одной и той же ценой (и другими
маркетинговыми и товарными характеристиками). Однако это предположение нарушается,
если потребители совершают покупки в разных магазинах, регионах или в разные неде-
ли, и переменная «цена» может измеряться с ошибкой. В качестве альтернативы было бы
лучше использовать цену сделки как меру цены (Sudhir, 2001). Bagozzi, Yi & Nassen (1999)
исследуют ошибки измерения в данных, используемых в маркетинговых исследованиях. На-
пример, пункты анкет или шкалы рейтингов, используемые для измерения восприятия, вер,
отношения, суждений, или другие теоретические конструкции наверняка ведут к ошибкам
измерения, поскольку нет физических единиц для точного замера соответствующих вели-
чин. Кроме того, данные для исследований в области маркетинга могут содержать ошибки
метода измерения, такие как эффект ореола, эффекты интервьюирующего, или искажения
из-за эффекта социальной желательности. Их результаты говорят о том, что ошибки из-
мерения в маркетинговых данных могут быть большими и требуют учета в эмпирических
приложениях для улучшения качества принимаемых решений и статистических выводов.
Рассмотрим следующую регрессионную модель с ошибками измерения:

yi = β0 + β1χi + εi.

Здесь χi – это истинный ненаблюдаемый компонент модели. Вместо него наблюдается xi,
xi = χi + νi, причем E[εi] = E[νi] = 0, E[ε2i ] = σ2

ε > 0, E[ν2
i ] = σ2

ν > 0, и E[εiνi] = E[χiεi] =
E[χiνi] = 0. Эти два уравнения можно объединить в yi = β0 + β1xi + ui, где ui = εi − βνi.
МНК-оценка параметра β1 смещена в сторону нуля, поскольку E[uixi] = −β1σ

2
ν 6= 0, так что

E[ui|xi] 6= 0 (см., например, Wansbeek & Meijer, 2000).

Самоотбор

Проблема самоотбора возникает, когда индивиды выбирают себе определенное состояние, на-
пример, быть или нет членом профсоюза (Vella & Verbeek, 1998), лечиться или нет (Angrist,
Imbens & Rubin, 1996), на основании экономических или других, обычно неизвестных, при-
чин. Например, Angrist (1990) рассматривает влияние статуса ветерана войны во Вьетнаме
на доход граждан, чтобы понять, следует ли правительству США давать им компенсацию за
возможную потерю личного дохода, вызванную службой в армии. Однако доходы непросто
сравнить учитывая лишь статус ветерана, потому что индивиды с меньшими возможностями
«на гражданке» скорее поступят на военную службу, и такие индивиды зарабатывали бы
меньше независимо от службы в армии.
Hamilton & Nickerson (2003) дают обзор эндогенного принятия решений в стратегическом

менеджменте, когда менеджеры осуществляют организационный выбор из нескольких кон-
курирующих стратегий не случайно, а на основании ожиданий и опыта. Аналогично данные,
собранные в интернете, могут страдать от проблемы самоотбора. Определенного рода ин-
дивиды чаще бывают в сети и, следовательно, чаще принимают участие в онлайн-опросах,
заходят на вебсайты или делают покупки в интернет-магазинах. Если эти ненаблюдаемые
индивидуальные характеристики влияют на поведение в сети, предпочтения или восприятие,
то часть влияния этих скрытых характеристик неправильно приписывается использованию
интернета. Можно предположить, что эти индивиды вели бы себя иначе независимо от ча-
стоты посещения интернета. Эти явления важны, например, при исследовании решений о
количестве приобретаемого товара в интернет-магазинах по сравнению с обычными («оф-
флайновыми») магазинами или о покупке товаров определенного брэнда в зависимости от
категории товара и характеристик магазина.
Проиллюстрируем простую модель с самоотбором:

yi = x′i(β + δ) + εi если i ∈ I,
= x′iβ + εi если i ∈ II,
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где I и II обозначают определенные состояния (например, интернет-пользователь или нет).
Более компактная запись:

yi = x′iβ + dix
′
iδ + εi,

где di = 1, если i ∈ I, и di = 0 в противном случае. Из этой записи видно, что di является
фиктивной переменной, и стандартное оценивание не проходит, если E[εi|di] 6= 0. Это предпо-
ложение нарушается в приведенных выше примерах. Более детально о проблеме самоотбора
можно узнать, например, из Vella (1998).

Системы одновременных уравнений

Обычный (или иерархичный) регрессионный анализ не подходит в случае, когда перемен-
ные в правой части модели определяются одновременно с зависимыми переменными. Однако
часто бывает трудно избавиться от подобного взаимного влияния. Примером может быть эко-
номический агент, принимающий решения относительно образования или участия на рынке
труда (Card, 1999, 2001) или установление цен фирмами в условиях конкуренции. Некоторые
исследования рассматривают одновременность цены и величины спроса на рынках с диф-
ференцированным продуктом при данной структуре конкуренции. Ценовая политика фирм,
обусловленная, например, ненаблюдаемыми характеристиками товара, такими как наличие
скидок и общенациональной рекламы, расположение точек продаж и другими параметрами
розничной торговли, или же реакция со стороны конкурентов, ведет к эндогенности. Работа
Berry (1994) по борьбе с эндогенностью цен в агрегированных моделях с использованием ин-
струментальных переменных широко используется и адаптируется. Например, Nevo (2001)
оценивает структурную модель спроса и предложения для отрасли готовых к употреблению
зерновых завтраков; Berry, Levinsohn & Pakes (1995) и Sudhir (2001) разрабатывают модель
рыночного равновесия с конкурентным ценообразованием на рынке автомобилей для иссле-
дования ценообразования на автомобили и уровня конкуренции. Свежий обзор структурного
моделирования в маркетинге содержится в Chintagunta, Erdem, Rossi & Wedel (2006).
Простая модель спроса и предложения для продукта или товара выглядит следующим

образом:

ydt = (xdt )
′βd + γdpt + εdt ,

yst = (xst )
′βs + γspt + εst ,

где компоненты вектора xdt – это факторы, влияющие на спрос или поведение потребителей,
а компоненты xst влияют только на поведения производителей. Цена pt определяется из
равенства ydt = yst . Когда оценивается уравнение спроса ydt = (xdt )

′β + γdpt + εdt , нельзя
предполагать, что E[εdt |pt] = 0, так как цена и величина спроса определяются одновременно,
то есть ненаблюдаемые положительные шоки спроса или действия конкурентов сдвигают
кривую спроса вверх, что (при прочих равных) означает более высокую равновесную цену. В
этом случае МНК нельзя использовать для получения оценок параметров уравнения спроса.

Лагированные значения зависимой переменной среди регрессоров

Присутствие лагированных значений зависимой переменной среди регрессоров нарушает
предположение об экзогенности, если имеет место серийная корреляция ошибок. Хорошо
известно, что в этом случае МНК нельзя применять (см., например, White, 2001). Рассмот-
рим следующую модель:

yt = x′tβ1 + yt−1β2 + εt,

εt = φεt−1 + vt, (3)
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где yt – это, например, объем продаж в момент t, xt – рекламная деятельность в момент
t (детерминированная переменная для простоты), и переменная yt−1 включена для отсле-
живания отложенного эффекта прошлой рекламной компании. Предположим, что |φ| < 1,
|β2| < 1, vt – независимые одинаково распределенные случайные величины, E[vt] = 0, и vt
не зависят от yt и xt, а также пусть существуют все моменты второго порядка. Преобразу-
ем εtyt−1 = φεt−1yt−1 + vtyt−1, так что E[εtyt−1] = φE[εt−1yt−1]. Далее, E[εtyt] = x′tβ1E[εt] +
β2E[yt−1εt] + V[εt]. Пользуясь стационарностью εt, получаем

E[yt−1εt] =
φ

1− φβ2

V[εt],

и E[εt|yt−1] 6= 0, если только не выполнено φ = 0. Davidson & MacKinnon (1993) делают более
сильное утверждение, указывая на то, что МНК-оценка смещена во всех моделях с лаги-
рованными зависимыми переменными среди регрессоров (однако состоятельна при φ = 0).
В определенных случаях объясняющие переменные могут играть роль лагированных зави-
симых переменных, что легко упустить. Подобная ситуация описана в Gönül, Kim & Shi
(2000), которые исследуют влияние продажи каталогов на вероятность покупки товаров из
этих каталогов. Переменная почтовой рассылки и другие рекламные воздействия на кли-
ентов зачастую являются функциями от прошлых продаж, что неявно создает проблемы
наподобие описанных выше.

Из приведенных примеров видно, что зависимость между регрессорами и ошибками воз-
никает в ряде стандартных приложений. Напрямую следует, что МНК-оценка

β̂
OLS

n = β + (X ′X)−1X ′ε

смещена, если E[ε|X] 6= 0, и теряет свою привлекательность. Более того, обычная оценка
дисперсии ошибок в этом случае смещена, и истинная дисперсия недооценивается (Greene,
2000). Смещение МНК-оценки не снижается при увеличении выборки, она несостоятельна,
так как plim β̂

OLS

n 6= β и plim σ̂2
n,OLS < σ2. Эти проблемы можно уменьшить, по крайней

мере в больших выборках, при использовании инструментальных переменных (Bowden &
Turkington, 1984, White, 2001). Обсудим далее метод инструментальных переменных.

3 Метод инструментальных переменных

Метод инструментальных переменных предполагает наличие набора переменных Z, назы-
ваемых инструментами. Инструменты должны быть некоррелированными с ошибкой ε, т.е.
E[ε|Z] = 0, и объяснять часть вариации эндогенных регрессоров. Следовательно, инструмен-
ты Z не должны иметь прямого влияния на y, т.е. быть экзогенными. Стандартная модель
регрессии с инструментальными переменными получается добавлением к стандартной линей-
ной регрессионной модели уравнения, связывающего эндогенные регрессоры и инструменты,
а именно:

y = Xβ + ε,

X = ZΠ + V, (4)

где y, X, и β определяются так же, как и раньше, Z – матрица инструментальных перемен-
ных размера n×q, а V – матрица ошибок размера n×k. Матрица Π отражает эффект влияния
инструментов на эндогенные регрессоры. Экзогенные переменные среди X также должны
содержаться в наборе Z (Wooldridge, 2002). Для идентифицируемости предполагается, что
q ≥ k и rank Z = q < n. Корреляция между X и ε (эндогенность) возникает из-за нену-
левой корреляции между ε и V . Эта модель с инструментальными переменными является
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частным случаем модели с одновременными уравнениями, широко известной в экономет-
рике. Наиболее популярными методами оценки β являются двухшаговый МНК (2ШМНК)
и метод максимального правдоподобия с ограниченной информацией (МНКОИ), который
является ММП-оценкой (4) при нормально распределенных ошибках. Двухшаговый МНК
используется чаще, поскольку он реализован во многих стандартных программных пакетах.
Как только набор инструментов доступен, инструментальная оценка для β в (4) вычисля-

ется следующим образом:

β̂
IV

n = (X ′PZX)−1X ′PZy, (5)

где PZ = Z(Z ′Z)−1Z ′. Она состоятельна и асимптотически нормальна, если plim Z ′ε/n = 0, и
plim Z ′Z/n и plim Z ′X/n существуют и имеют полный ранг по столбцам. Несмещенность ин-
струментальной оценки обсуждается ниже. При рассмотрении этой оценки часто использует-
ся асимптотический подход, поскольку ее математическое ожидание не существует в случае,
когда число инструментов равно числу объясняющих переменных (Wooldridge, 2002). Стан-
дартные методы инференции могут быть использованы для инференции относительно неиз-
вестных параметров или тестирования гипотез. ММПОИ-оценка считается немного сложнее,
чем 2ШМНК-оценка. Однако, если только инструменты не являются слишком слабыми, обе
оценки имеют одинаковые асимптотические свойства (Davidson & MacKinnon, 1993).

Соображения по использованию инструментальных переменных

Проблемой в практических приложениях является поиск качественных инструментов. В це-
лом, нет четких направлений поиска, и вообще инструменты нелегко найти. Кроме того, по-
лучение дополнительных данных может обойтись очень дорого. Как таковые, инструменты
часто выбираются исходя из предположений или даже просто доступности, что потенциаль-
но приводит к их негодности. Условие E[ε|Z] = 0 требует отсутствия прямой связи меж-
ду инструментами и зависимой переменной, что во многих практических ситуациях весьма
спорно.
Wooldridge (2002), например, обсуждает годность инструмента «порядковый номер при-

зыва в армию», используемого в Angrist (1990) для оценки влияния статуса ветерана войны
во Вьетнаме на личный доход. Хотя порядковый номер призыва в армию, определяемый
из лотереи, является случайным, индивиды, с наибольшей вероятностью подпадающие под
призыв, могут продолжить образование для повышения шансов отсрочки от призыва, или
же работодатели могут захотеть вкладывать в образование и тренинги работников, с наи-
меньшей вероятностью подпадающих под призыв. Bound, Jaeger & Baker (1995) ставят под
вопрос экзогенность инструментов, связанных с «кварталом рождения», используемых в An-
grist & Krueger (1991), которые оценивают влияние образования на доход. Они предоставля-
ют свидетельства наличия слабой корреляции между инструментом «квартал рождения» и
зависимой переменной «заработная плата», не зависящей от эффекта квартала рождения на
образование и достаточно сильной для смещения инструментальной оценки. Card (1999, 2001)
дает обширный обзор дискуссии о годности переменных, связанных с биографией семьи (на-
пример, образования родителей), и институциональных характеристик системы образования
(например, близкое расположение колледжа) как инструментов для эндогенного регрессора
«образование». При оценивании спроса лагированные значения показателей рекламной дея-
тельности часто используются в качестве инструментов в моделях рыночной реакции, но они
не являются годными, когда существуют эталонные цены, формируемые исторически (см.
Bronnenberg & Mahajan, 2001). Yang, Chen & Allenby (2003) замечают, что лагированные зна-
чения цены могут не быть подходящими инструментами из-за заблаговременных закупок и
накопления запасов. Кроме того, использование лагированных переменных как экзогенных
само по себе является потенциальным источником эндогенности (Arellano, 2002). Nevo (2001)
использует данные по ценам других рынков в качестве инструментов для цены, но замечает,
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что эти инструменты не являются годными, когда имеют место общие (страновые) шоки
спроса, или когда рекламная или промоутерская деятельность скоординирована по рынкам.
Это вероятно, если один и тот же производитель или продавец действует на нескольких
рынках. Хотя носитель издержек мог бы быть потенциальным инструментом для цены, Ne-
vo (2000) заключает, что он редко наблюдаем, а прокси-переменные для издержек обычно
недостаточно вариабельны.
Экзогенность инструментов – это лишь один из двух критериев качества инструментов.

Вдобавок, доступные инструменты могут быть «слабыми», в том смысле, что они слабо кор-
релируют с эндогенными регрессорами. Stock, Wright & Yogo (2002) утверждают: «Иссле-
дователи-практики часто сталкиваются со слабыми инструментами. Поиск экзогенных ин-
струментов – тяжелый труд, и те свойства, которые делают инструменты экзогенными, [...]
также могут делать их и слабыми». К сожалению, статистические свойства инструменталь-
ных оценок и основанная на этих оценках инференция являются чувствительными к выбору
и корректности инструментов, даже в больших выборках. Следовательно, исследователи,
изучающие один и тот же вопрос, но использующие разные наборы инструментов, могут
прийти к различным выводам.
Arellano (2002) замечает, что «многие темы [по инструментальному оцениванию], появив-

шиеся [...] в эконометрической литературе в 80-х и 90-х, были на удивление зрелым образом
разработаны в статьях Саргана 1958 и 1959 гг.» (Sargan, 1958, 1959). Далее представлен об-
зор некоторых свежих результатов о слабых инструментах, появившихся в эконометрической
литературе (технические детали более подробно изложены в Stock, Wright & Yogo, 2002 и
Hahn & Hausman, 2003).

Слабые инструменты

Последние результаты в эконометрической литературе показали, что присутствие слабых
инструментов не только снижает точность ИП-оценок, но также может привести к несосто-
ятельности и смещению инструментальной оценки, превосходящему смещение МНК-оценки.
Более того, стандартные асимптотические приближения не срабатывают (Staiger & Stock,
1997, Bound, Jaeger & Baker, 1995, Hahn & Hausman, 2002, 2003). Как следствие, на тради-
ционное тестирование гипотез и построение доверительных интервалов нельзя полагаться.
Слабые инструменты могут возникать в случаях, когда инструменты не обладают высокой
объясняющей силой по отношению к эндогенным регрессорам, или когда число инструмен-
тов велико. Обсудим далее три потенциальные ловушки использования инструментальной
оценки при наличии слабых инструментов: (1) смещение 2ШМНК-оценки в конечных вы-
борках, (2) ситуации, в которых инструменты потенциально коррелируют с ε, и (3) плохое
асимптотическое приближение фактического распределения инструментальной оценки.
В конечных выборках ИП- или 2ШМНК-оценка смещена в том же направлении, что и

МНК-оценка. На этот факт часто не обращают внимание при проведении эмпирических ис-
следований. Даже когда E[ε|Z] = 0, β̂

IV

n = β + (X ′PZX)−1X ′PZε является в общем случае
смещенной, так как E[(X ′PZX)−1X ′PZε] 6= 0. Смещение возникает из-за того, что коэффи-
циенты Π в (4) ненаблюдаемы. Если бы ZΠ были наблюдаемы, МНК-регрессия y на ZΠ
давала бы несмещенные результаты, но в действительности оценка Π получается из регрес-
сии X на Z. Buse (1992) среди прочих показывает, что это смещение в конечных выборках
является функцией от количества инструментов, так что увеличение их числа может уве-
личить смещение инструментальной оценки. Однако это смещение будет расти лишь про-
порционально при росте количества инструментов более быстром, чем доля объясненной
вариации в эндогенных регрессорах. Следовательно, добавление важного или сильного ин-
струмента необязательно увеличивает смещение, но добавление менее важных инструментов
или наличие слабых инструментов, несомненно, приведет к увеличению смещения. Bound,
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Jaeger & Baker (1995) и Hahn & Hausman (2003) показывают, что смещение обратно связа-
но с F -статистикой в регрессии эндогенных объясняющих переменных на инструменты. Их
результаты говорят о том, что (частный) R2 и F -статистика для регрессии первого шага (то
есть регрессии X на Z) полезны как грубые показатели качества инструментальных оценок
и обязательно должны сообщаться. Распределение ММПОИ-оценки в конечных выборках не
имеет конечных моментов, характеризуется толстыми хвостами, а также обычно является
менее чувствительной к добавлению избыточных инструментов, чем 2ШМНК-оценка. Тем
не менее, когда инструменты слабые, даже эта оценка не всегда решает проблему (Hahn &
Hausman, 2003, Kleibergen & Zivot, 2003).
Вторая проблема, связанная со слабыми инструментами, – это относительная несостоя-

тельность инструментальной оценки по сравнению с МНК-оценкой в случае, когда инстру-
менты потенциально коррелируют с ε, то есть сами являются эндогенными. Bound, Jaeger
& Baker (1995) показывают, что относительная несостоятельность инструментальной оценки
по сравнению с МНК равна (для простоты предположим, что k = q = 1)

plim β̂
IV

n − β
plim β̂

OLS

n − β
=
ρz,ε/ρx,ε
ρx,z

,

где ρx,z – коэффициент корреляции между x и z, а другие элементы определяются анало-
гично. Когда инструменты слабые, ρx,z → 0, то есть даже слабая корреляция между z и ε
может давать большую относительную несостоятельность инструментальной оценки, приво-
дя к большей несостоятельности последней, чем для МНК.
В-третьих, если инструменты слабые, то даже в больших выборках классические (перво-

го порядка) асимптотические приближения неадекватны. Этот демонстрируют (в том чис-
ле) Nelson & Startz (1990), которые замечают, что при слабых инструментах классическая
асимптотическая дисперсионная матрица будет больше, а асимптотическое распределение β
обладает большим разбросом. Однако также показано, что асимптотическое распределение
очень плохо приближает реальную плотность распределения в конечной выборке (распреде-
ление является бимодальным, с тяжелыми хвостами и сконцентрировано вокруг предела по
вероятности МНК-оценки, а не вокруг истинного значения). Если асимптотическая диспер-
сия β̂

IV

n ниже, то есть когда инструменты более сильные, классическое приближение лучше.
Как следствие, в присутствии слабых инструментов процедуры инференции, основанные на
классической асимптотике, дают неверные результаты. Хотя методы для анализа конечных
выборок могут быть использованы в таких ситуациях, их использование на практике затруд-
нено из-за ограничительных предположений, вычислительных трудностей при работе с рас-
пределениями и отсутствия четкой схемы тестирования гипотез и построения доверительных
интервалов. Проблема слабых инструментов важна не только в малых выборках, ее нельзя
игнорировать и в больших. Это продемонстрировано в Bound, Jaeger & Baker (1995), которые
показывают, что для исследования Angrist & Krueger (1991) можно получить аналогичные
результаты при использовании искусственных случайных инструментальных переменных,
несмотря на 329500 наблюдений в выборке.

Проверка инструментов на пригодность

Поскольку (асимптотические) свойства инструментальной оценки чувствительны к выбору
инструментов, желательно иметь какую-то меру слабости. Результаты недавних исследова-
ний предлагают обязательно сообщать R2- и F -статистики, полученные для регрессии перво-
го шага. Stock, Wright & Yogo (2002), например, заключают, что F -статистика для регрессии
первой стадии должна быть больше 10, чтобы инференция, основанная на 2ШМНК-оценке,
была достоверной. Bowden & Turkington (1984) утверждают, что следует искать инструмен-
ты, максимизирующие все канонические корреляции с X. Staiger & Stock (1997) разработали
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основанную на данных меру относительного смещения, большие значения которой должны
предупредить исследователя о возможных проблемах, связанных с корреляцией инструмен-
тов и ошибок. Bowden & Turkington (1984) и Verbeek (2000) (среди прочих) предлагают тест
на приемлемость инструментов, когда q > k. Тест отвергает нулевую гипотезу, когда данные
свидетельствуют против совместной годности инструментов, хотя невозможно определить,
какие именно инструменты негодные. Метод Bowden & Turkington (1984) может быть ис-
пользован для проверки приемлемости дополнительного набора инструментов, но этот тест
ничего не говорит о возможной слабости инструментов. Hahn & Hausman (2003) утвержда-
ют, что этот тест отвергает нулевую гипотезу слишком часто в присутствии слабых инстру-
ментов, что является существенным недостатком теста, так как он часто применяется для
тестирования экономической теории, заключенной в модели.
Hahn & Hausman (2002) разработали тест на пригодность инструментальных переменных,

который одновременно проверяет как экзогенность, так и релевантность инструментов. Тест
сравнивает 2ШМНК-оценки в прямой и обратной ИП-регрессиях, которые, как показыва-
ется, эквивалентны при нулевой гипотезе о правильности стандартной асимптотики. Тест-
статистка легко считается и имеет t-распределение при нулевой гипотезе. Отвержение нуле-
вой гипотезы может означать либо нарушение предположения об экзогенности инструмен-
тов, либо их слабость. Hahn & Hausman (2002) предлагают двухшаговый метод, основан-
ный на этом тесте, для принятия решения об использовании либо 2ШМНК-оценки, либо
ММПОИ-оценки, либо ни одной из них. Ebbes (2004) разработал другой метод для проверки
приемлемости наблюдаемых инструментов, который основан на методе латентных инстру-
ментальных переменных (Ebbes, Wedel, Böckenholt & Steerneman, 2005). В отличие от теста
Hahn & Hausman (2002), он может быть использован для проверки инструментов на слабость
и эндогенность как по отдельности, так и одновременно. Более того, даже если инструмен-
ты непригодны, оценки регрессионных параметров тем не менее можно использовать, так
как метод латентных инструментальных переменных не основан ни на качестве, ни на до-
ступности наблюдаемых инструментов. Симуляции показывают, что этот метод не ведет к
проблемам с размером теста в присутствии слабых инструментов в отличие от классического
теста на сверхидентифицирующие ограничения.

Выбор количества инструментов

Смещение инструментальной оценки в конечных выборках является функцией от количества
инструментов, откуда следует, что не стоит использовать их слишком много, хотя условие
идентифицируемости требует их по крайней мере столько же, сколько имеется регрессоров
(q ≥ k). Более того, увеличение количества инструментов ведет к потере степеней свободы,
и регрессия первого шага (X на Z) страдает от чрезмерной подгонки. Sargan (1958) заклю-
чает, что «если первые несколько инструментов хорошо подобраны, обычно наблюдается не
улучшение, а наоборот, ухудшение доверительных интервалов по мере роста числа инстру-
ментов свыше трех или четырех». Кроме того, он отмечает, что «оценки могут быть сильно
смещены, если инструментов становится слишком много». В отличие от этих конечновыбо-
рочных результатов, асимптотическая теория говорит о том, что инструментальная оценка
с одним дополнительным инструментом по крайней мере настолько же эффективна, то есть
инструменты можно добавлять без ухудшений (Davidson & MacKinnon, 1993).
Bowden & Turkington (1984) предлагают применять метод главных компонент для сниже-

ния размерности матрицы Z ′Z и выбора первых p главных компонент в качестве инструмен-
тов. Однако этот подход не учитывает корреляцию между X и Z, то есть силу инструментов.
Donald & Newey (2001) разработали критерий среднеквадратичной ошибки, который следует
минимизировать выбором инструментов. Авторы обнаружили, что их метод выбора инстру-
ментов обычно дает улучшение качества оценки. В большинстве случаев ММПОИ-оценка
лучше, чем 2ШМНК-оценка, хотя последняя дает лучший результат, когда степень эндо-
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генности низкая. В случае слабых инструментов явно следует использовать меньшее число
инструментов.

Тестирование на зависимость между регрессорами и ошибками

Учитывая возможные опасности при использовании инструментальной оценки и проблему
поиска инструментов, желательно для начала провести тест на коррелированность регрес-
соров с ошибками. К сожалению, невозможно напрямую рассматривать X ′ε, так как ε не
наблюдается, а МНК-оценивание дает X ′ε̂ = 0 по построению. Исключением является те-
стирование гипотезы X ′α = 0 в многоуровневых моделях со случайными эффектами, где
α = (α1, ..., αn)′ являются случайными эффектами, так как имеется готовый статистический
тест (см., например, Ebbes, Böckenholt & Wedel, 2004). Для тестирования на эндогенность
в стандартной регрессионной модели, однако, необходимы инструменты хорошего качества.
Тогда можно применить тест на основе общей процедуры Хаусмана (Hausman, 1978), ко-
торый основан на разности между β̂

OLS

n и β̂
IV

n . Хаусман предложил тестовую статистику,
имеющую асимптотическое χ2-распределение при нулевой гипотезе о некоррелированности
регрессоров и ошибок. Недостаток этой процедуры в том, что для расчета β̂

IV

n необходимы
инструменты, хотя впоследствии исследователь может заключить, что они не нужны. Более
того, этот тест чувствителен к слабым инструментам (Staiger & Stock, 1997). Действительно,
тест Хаусмана может неправильно принять гипотезу о возможности использования МНК-
оценки, так как она смещена при наличии слабых инструментов (Hahn & Hausman, 2003).
Ebbes, Wedel, Böckenholt & Steerneman (2005) предлагают тест без использования инстру-
ментов для проверки на коррелированность регрессоров и ошибок в линейной регрессионной
модели с одним эндогенным регрессором и нормальными ошибками и показывают, что этот
тест обладает достаточной мощностью для широкого класса условий.

Решения проблемы слабых инструментов, основанные на инструменталь-
ных переменных

Hahn & Hausman (2003) и Stock, Wright & Yogo (2002) дают обзор большей части экономет-
рических исследований о способах решения проблемы слабых инструментов в практических
приложениях. Далее следует краткое изложение этих способов.
Хорошо известно, что асимптотическое приближение первого порядка для распределения

инструментальной оценки является плохим при наличии слабых инструментов. Некоторые
исследователи предлагают улучшенные асимптотические приближения для распределения
оценки в конечных выборках в такой ситуации. Staiger & Stock (1997) разработали альтер-
нативную асимптотику, которая моделирует коэффициенты регрессии первого шага как ло-
кально нулевые, то есть слабо коррелированные, без предположения о нормальности. В рам-
ках этой асимптотики они показали, что если инструменты являются слабыми, то 2ШМНК-
и ММПОИ-оценки несостоятельны и имеют нестандартные асимптотические распределения,
причем смещение ММПОИ-оценки меньше такового у 2ШМНК-оценки, особенно в малых
выборках. Более того, авторы выводят свойства процедур инференции (t-тестирование, нор-
мы покрытия доверительных интервалов и тестирование на сверхидентифицирующие огра-
ничения). Bekker (1994) разработал альтернативную асимптотику для моделей с нормальны-
ми ошибками, в которых растут и размер выборки, и количество инструментов. Симуляции
показывают, что эта асимптотика дает лучшее приближение для среднего и большого числа
инструментов, и что ММПОИ-оценке следует отдавать предпочтение перед обычной инстру-
ментальной оценкой. Однако результаты Беккера применимы лишь к случаю с нормальными
ошибками и не улавливают ненормальность, наблюдаемую в точном распределении в конеч-
ной выборке, когда присутствуют слабые инструменты (Staiger & Stock, 1997).



14 Квантиль, №2, март 2007 г.

Помимо работы по поиску лучших альтернатив обычной асимптотике первого порядка,
разработаны «полностью робастные» тесты для проверки гипотез и методы построения до-
верительных интервалов для β с приблизительно правильным размером и нормой покрытия
при наличии слабых инструментов. Один из таких робастных тестов на проверку гипотезы
β = β0 – это статистика Андерсона–Рубина (Anderson & Rubin, 1949), которая не зависит
от степени недоидентификации. Однако, ей может не хватать мощности из-за потери сте-
пеней свободы при увеличении количества инструментов. K-статистика (Kleibergen, 2002)
имеет схожие асимптотические свойства с минимальным числом степеней свободы. Bekker
& Kleibergen (2003) исследуют ее распределение в конечных выборках при нормальности
ошибок. Предлагались также и другие тесты, см., например, Staiger & Stock (1997). Stock,
Wright & Yogo (2002) сравнивают мощности нескольких тестов при разных условиях. Учи-
тывая двойственность проверки гипотез и построения доверительных интервалов, робастные
тесты могут быть использованы и для получения доверительных интервалов. Когда инстру-
менты слабые, эти интервалы могут быть неограничены, указывая на очень ограниченное
количество информации для проведения инференции о β.
Указанные методы проверки гипотез и построения доверительных интервалов не дают то-

чечной оценки β. Кроме того, они могут быть вычислительно сложными. Были предложены
некоторые альтернативы 2ШМНК-оценке, которые являются более робастными и потенци-
ально более надежными, если инструменты слабые. Оценки с нулевым смещением второго
порядка, такие как ММПОИ-оценка, часто предлагаются в качестве робастных альтернатив.
Эти оценки, однако, не имеют моментов в конечных выборках, что может стать проблемой
при практической реализации (Hahn & Hausman, 2003). Другими альтернативами являются
инструментальные переменные «складного ножа» (Angrist, Imbens & Krueger, 1999), k-оценка
Фуллера (Fuller, 1977) или подправленная на смещение 2ШМНК-оценка (Donald & Newey,
2001). Stock, Wright & Yogo (2002) находят, что эти частично робастные оценки являются
более надежной альтернативой 2ШМНК-оценке в случаях со слабыми инструментами. Тем
не менее, Hahn & Hausman (2003) рекомендуют быть очень острожными при применении
оценок, распределение которых не имеет моментов (например, ММПОИ-оценки). Они об-
наруживают, что 2ШМНК-оценка, 2ШМНК-оценка «складного ножа» и k-оценка Фуллера
ведут себя лучше, и утверждают, что «пессимизм по поводу инструментов преувеличен для
2ШМНК-оценки, поэтому, возможно, 2ШМНК-оценка часто ведет себя лучше, чем ожидает-
ся, в смысле среднеквадратической ошибки в ситуации со слабыми инструментами». Тест на
спецификацию, разработанный в Hahn & Hausman (2002) можно использовать для выбора
из альтернативных инструментальных оценок. Как Stock, Wright & Yogo (2002), так и Hahn
& Hausman (2003) подчеркивают, что большая часть литературы по слабым инструментам
предполагает экзогенность инструментов. Невыполнение этого условия, особенно вкупе со
слабыми инструментами, ведет к дополнительным сложностям, и в этом случае МНК мо-
жет давать наилучшие результаты по сравнению с предложенными выше способами учета
слабых инструментов.

4 Альтернативные подходы к решению проблемы эндогенности

В некоторых приложениях сама природа процесса, порождающего данные, или же сама
причина эндогенности подразумевают подходящие инструменты или даже другой подход к
оцениванию. Wooldridge (2002) предлагает три альтернативных способа решения проблемы
пропущенных переменных, включая МНК с прокси-переменными и использование индикато-
ров ненаблюдаемых переменных. Последний метод требует инструментального оценивания,
но отличается от классического метода ИП. Индикаторный подход предполагает существо-
вание возможно неправильно измеренной прокси-переменной для пропущенной переменной
w, которая нуждается в инструменте, в то время как классический метод инструментальных
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переменных оставляет пропущенную переменную w внутри ошибки, и все элементы x, корре-
лированные с w, требуют инструментов. Когда одни и те же кросс-секционные объекты на-
блюдаемы во времени, инструментальные переменные не нужны, так как можно применить
оценку с фиксированными эффектами для учета пропущенных переменных, если корреля-
ция между регрессорами и ошибкой возникает из независимых от времени источников (см.,
например, Ebbes, Böckenholt &Wedel, 2004). Аналогично, Card (1999) предлагает обзор иссле-
дований, использующих данные по братьям и близнецам для оценки отдачи от образования,
и утверждает, что проблема пропущенной переменной «способности» устраняется при оце-
нивании внутрисемейных данных. Для моделей с ошибками измерения, авторегрессионных
моделей и систем одновременных уравнений процесс, порождающий данные, может предло-
жить подходящие инструменты. Например, модели с ошибками измерения можно оценивать,
используя инструментальные переменные, когда инструменты измеряются с ошибкой (Wans-
beek & Meijer, 2000, White, 2001). Другой метод оценивания моделей с ошибками измерения,
предложенный в Wald (1940), использует информацию по наблюдаемой переменной группи-
ровки. Эта группировка должна быть независима от ошибок и различать высокие и низкие
значения ненаблюдаемой истинной переменной. Аналогично, в авторегрессионных моделях
лаги более высокого порядка могут служить инструментами для модели с лагированными
зависимыми переменными в качестве регрессоров. В системах одновременных уравнений эк-
зогенные переменные, не включенные в уравнение, часто могут служить инструментами и
легко доступны (Greene, 2000).
Далее мы рассмотрим три других подхода к проблеме зависимости между регрессорами

и ошибками: (1) «экономные» методы инструментальных переменных, (2) методы для моде-
лирования спроса, издержек и конкуренции и (3) пространственную эконометрику.

«Экономные» методы инструментальных переменных

Ebbes, Wedel & Böckenholt (2006) рассматривают три метода оценивания, которые не основы-
ваются на наблюдаемых инструментальных переменных для идентификации регрессионных
параметров в моделях с эндогенностью: подход «моментов высокого порядка» (HM, higher
moments) (Erickson & Whited, 2002, Lewbel, 1997), метод «идентификации через гетероске-
дастичность» (IH, identification through heteroskedasticity) (Rigobon, 2003 и Hogan & Rigobon,
2003) и метод «латентных инструментальных переменных» (LIV, latent instrumental vari-
ables) (Ebbes, Wedel, Böckenholt & Steerneman, 2005). Учитывая проблемы классического
инструментального оценивания, в частности проблему слабых инструментов и малую до-
ступность наблюдаемых инструментов, «экономные» методы инструментальных переменных
могут быть полезной альтернативой.
В HM-подходе инструменты строятся по имеющимся данным, используя моменты высоких

порядков. Состоятельное оценивание требует (среди прочего), чтобы ошибки измерения и
ошибки в структурных уравнениях были независимы и имели моменты всех порядков, однако
дальнейших предположений о формах распределения не делается. IH-оценка также основана
на стратегии идентификации с использованием моментов более высокого порядка и предпо-
лагает, что доступна некоторая информация о гетероскедастичности ошибок. Для подсчета
IH-оценки требуется наблюдаемая переменная группировки, которая описывает структуру
гетероскедастичности в ошибках. LIV-подход аппроксимирует ненаблюдаемые инструменты
латентной дискретной переменной. LIV-модель принадлежит классу моделей со смесью нор-
мальных распределений, когда ошибки в регрессионной модели нормально распределены. В
отличие от HM- и IH-оценок, этот подход основан на правдоподобии, а идентифицируемость
может быть доказана из свойств моделей со смесями вероятностных распределений. Оценки
максимального правдоподобия для регрессионных параметров LIV-модели можно получить,
используя только зависимые и независимые переменные. Ebbes, Wedel & Böckenholt (2006)
докладывают о симуляциях, которые демонстрируют «за» и «против» этих трех методов
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при различных условиях. Вывод состоит в том, что при разумном применении эти «эконом-
ные» методы ИП могут быть полезными альтернативами в ситуациях, когда есть эндогенный
регрессор, но недоступны наблюдаемые инструменты хорошего качества.

Методы моделирования спроса, издержек и конкуренции

Ряд исследований рассматривают эндогенность цены на рынках дифференцированных про-
дуктов. Цена эндогенно определяется спросом и предложением. Berry (1994) и Berry, Levin-
sohn & Pakes (1995) разработали модель рыночного равновесия с логистической функцией
спроса, которая (модель) адаптируется для возможности применения традиционного метода
инструментальных переменных. Этот метод применим как для агрегированных, так и для
дезагрегированных данных или их комбинации. Итоговая система получается путем объ-
единения модели дискретного выбора для потребительского поведения индивида и функ-
ции издержек. Эти две модели заключены в систему установления цен фирмами на рынках
дифференцированных товаров. Совместное оценивание ведет к потенциально более эффек-
тивным оценкам, чем при использовании только модели спроса, где берется инструмент для
цены. Более того, полная система дает детальную информацию о структуре издержек и при-
роде конкуренции. Такие равновесные модели, однако, накладывают больше требований к
данным, и некорректная спецификация поведения фирм может привести к смещенным оцен-
кам. Данный подход широко применялся и модифицировался, см., например, Chintagunta,
Erdem, Rossi & Wedel (2006), где дан свежий обзор.

Пространственная эконометрика

Недавно опубликованы два исследования в области маркетинга, которые решают проблему
эндогенности переменных маркетингового комплекса, используя пространственные зависи-
мости в наблюдаемых на рынке данных, постоянные или несильно варьирующиеся во време-
ни. Эти зависимости вызваны тем, что экономические агенты организованы в пространстве
или имеют схожее расположение магазинов. Bronnenberg & Mahajan (2001) идентифицируют
корреляцию между переменными маркетингового комплекса и ошибкой, накладывая измери-
мую пространственную структуру на случайные ошибки в модели. Пространственная карта
возникает из ненаблюдаемых действий розничных продавцов в различных местах торговли
с несколькими соседствующими рынками. Bronnenberg & Mahajan строят пространствен-
ную карту, исходя из географической близости. Можно оценить и протестировать эффект
ненаблюдаемого поведения продавцов, включая карту в модель. Результаты авторов приме-
нительно к анализу рынка мексиканской еды говорят о том, что ненаблюдаемая компонента
в зависимой переменной связана с переменными маркетингового комплекса. van Dijk, van
Heerde, Leeflang & Wittink (2004) рассматривают оценку эластичности площадей витрин,
отведенных под разные товары, на основе эндогенных данных о площадях витрин для вы-
кладки товаров. Оценивание этих эластичностей затруднено из-за минимальной вариации
(во времени) показателей площадях витрин, отведенных под разные товары. Авторы, осно-
вываясь на работе Bronnenberg & Mahajan (2001), предлагают моделировать корреляцию
между площадью витрин и случайными ошибками, используя пространственную структуру,
основанную на схожести характеристик магазинов, потребителей или конкурентов. Их ре-
зультаты применительно к часто используемым товарам ежедневной гигиены дают оценки
эластичностей, превосходящие по качеству оценки из модели с пространственной структу-
рой на основе географической близости в терминах правильности прогнозов. Поскольку про-
давцы обычно принимают решение о распределении витрин по разным товарам на основе
характеристик магазинов, потребителей или конкурентов, ожидается, что схожесть двух гео-
графически близких магазинов ниже, чем схожесть двух магазинов с одинаковым профилем
в разных регионах.
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5 Заключение

Методы инструментальных переменных разработаны для преодоления проблемы зависимо-
сти между регрессорами и ошибками. Из настоящего обзора ясно, однако, что поиск подхо-
дящих инструментов в каждой конкретной ситуации может быть проблематичным. Тради-
ционные методы инструментальных переменных полагаются на экономическую теорию или
интуицию в отыскании инструментов. К сожалению, зачастую инструменты хорошего каче-
ства просто недоступны, и инструменты могут быть слабыми или/и эндогенными. Хорошо
известно, что качество процедур инференции на основе инструментальной оценки напрямую
зависит от качества используемых инструментов. Это явилось темой некоторых недавних
исследований в эконометрике, и был сделан ряд предложений для улучшения инференции
при наличии слабых инструментов. В целом, меньшее количество инструментов предпочи-
тается большему. Более того, R2- или F -статистика в регрессии первого шага должны быть
всегда рассчитаны и сообщаться как меры силы инструментов. Большинство результатов по
проблеме слабых инструментов выводятся при условии экзогенности инструментов, и вопрос
о том, что делать в ситуациях с эндогенными инструментами, остается открытым.
Для исследователей-практиков поиск подходящих инструментов затруднителен, а выбор

обычно небольшой. Альтернативные «экономные» методы инструментальных переменных,
описанные выше, пытаются идентифицировать регрессионные параметры не через наблю-
даемые инструменты, а путем использования характеристик распределений эндогенных ре-
грессоров, и могут считаться альтернативой или дополнением к классическому инструмен-
тальному оцениванию. Без наличия инструментов хорошего качества техника классического
инструментального оценивания ненадежна. Теория, с одной стороны, говорит о том, что
наилучшими инструментами являются переменные, сильно коррелированные с эндогенны-
ми регрессорами. С другой стороны, однако, чем больше они коррелированны, тем меньше
надежда на то, что сами эти инструменты не коррелируют с ошибками (см. Greene, 2000).
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A non-technical guide to instrumental variables and
regressor–error dependencies

Peter Ebbes
Penn State University, University Park, USA

We provide a non-technical summary of most of the recent results that have appeared
in the econometric literature on instrumental variables estimation for the linear regres-
sion model. Standard inferential methods, such as OLS, are biased and inconsistent
when the regressors are correlated with the error term. Instrumental variables meth-
ods were developed to overcome this problem, but finding instruments of good quality
is cumbersome in any given situation and empirical researchers are often confronted
with weak instruments. We review most of the recent studies on weak instruments
and point to several methods that have been proposed to deal with such instruments,
including “frugal” IV alternatives that do not rely on observed instruments to identify
the regression parameters in presence of regressor–error dependencies.



Экскурс в мир инструментальных переменных?

Александр Цыплаков†
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Настоящее эссе посвящено причинам, по которым возникает корреляция объяс-
няющих переменных и ошибки в приложениях регрессионного анализа, послед-
ствиям такой корреляции и методу, который призван помочь решить данную про-
блему, – методу инструментальных переменных.

1 Введение

Основная теоретическая модель, вокруг которой строится данное эссе – это самая обычная
множественная линейная регрессия, которая широко используется в эконометрике:

y = xβ + ε. (1)

Здесь y – объясняемая («зависимая») переменная, x – вектор-строка m объясняющих пе-
ременных (или «регрессоров»),1 β – коэффициенты регрессии, а ε – случайное возмущение
(ошибка). Предполагается, что у нас имеются данные, по которым мы оцениваем неизвестные
коэффициенты β. Это пары (yi,xi), i = 1, . . . , n, подчиняющиеся указанному уравнению:

yi = xiβ + εi,

или в матричном виде

y = Xβ + ε.

В курсах эконометрики для начинающих чаще всего исходят из того, что регрессоры x
фиксированы (неслучайные). Это позволяет существенно упростить рассуждения и сделать
изложение одновременно формально корректным и технически несложным. Однако такое
предположение, очевидно, нереалистично и не отражает многие важные аспекты моделиро-
вания при помощи регрессионного анализа. В частности, если некоторые регрессоры случай-
ные, то вполне может быть, что они в вероятностном смысле связаны с ошибкой, что может
приводить к различным сложностям.
Пусть, например, (yi,xi) ∼ IID, т. е. независимы и одинаково распределены в соответствии

с некоторым совместным распределением. Пусть, кроме того, существуют первые и вторые
моменты совместного распределения εi и xi. Согласно закону больших чисел, при стремлении
количества наблюдений к бесконечности XᵀX/n

p−→ Qxx и Xᵀε/n
p−→ Qxε, где Qxx = E[xᵀx] и

Qxε = E[xᵀε]. При этом для обычной МНК-оценки

β̂OLS = (XᵀX)−1Xᵀy

выполнено

β̂OLS
p−→ β + Q−1

xxQxε.

?Цитировать как: Цыплаков, Александр (2007) «Экскурс в мир инструментальных переменных», Кван-
тиль, №2, стр. 21–47. Citation: Tsyplakov, Alexander (2007) “A guide to the world of instrumental variables,”
Quantile, No.2, pp. 21–47.
†Адрес: 630090, г. Новосибирск, Весенний проезд, 6–44. Электронная почта: tsy@academ.org
1При дальнейшем обсуждении окажется, что уравнение (1) не является регрессией в строгом понимании

этого понятия. Тем не менее мы будем ссылаться на (1) как на регрессионное уравнение, а на объясняющие
переменные – как на регрессоры.



22 Квантиль, №2, март 2007 г.

(Предполагается, что матрица Qxx невырождена.) Оценки β̂OLS состоятельны2 в смысле
сходимости по вероятности тогда и только тогда, когда Qxε = 0, т. е. когда регрессоры и
ошибки некоррелированы между собой. Если же εi и xi коррелированы между собой, то
свойство состоятельности оценок теряется.
Ситуацию, когда Qxε 6= 0, т. е. когда регрессоры и ошибка коррелированы между собой

будем для краткости называть – не совсем формально – эндогенностью регрессоров.3

Чтобы понять, куда смещаются оценки в случае коррелированности регрессоров и ошибки,
удобно ввести понятие линейной проекции. Это понятие нам еще понадобится в дальнейшем.
Пусть w и v – две векторные случайные величины. Коэффициенты A линейной проекции
w на v должны удовлетворять следующим уравнениям (являющимся аналогом нормальных
уравнений):

E[vᵀv]A = E[vᵀw].

Если решение единственное, то оно находится как4

A = E[vᵀv]−1
E[vᵀw].

Определим оператор проекции P таким образом, что проекция w на пространство, натянутое
на v, равна

P(w|v) = vA.

При этом оказывается верным следующее представление (линейная проекция):

w = vA + u,

где u = w−P(w|v) – ошибка линейной проекции, такая что P(u|v) = 0. Эта ошибка некор-
релирована с регрессорами v, т. е. E[uᵀv] = 0, и имеет нулевое математическое ожидание
(E[u] = 0), если в v присутствует константа.
Рассмотрим линейную регрессию (1), где в x присутствует константа, а ошибка в среднем

равна нулю (E[ε] = 0). Построим линейную проекцию ε на x: P(ε|x) = xδ. Если регрессоры
и ошибка некоррелированы между собой, то δ = 0. В противном случае δ 6= 0, и фактически
вместо указанной регрессии мы имеем

y = xβ̃ + ε̃,

где β̃ = β + δ и ε̃ = ε− xδ.
Если наблюдаемые данные (y,X) следуют этой модели, то оценка обычным методом наи-

меньших квадратов β̂OLS при стремлении количества наблюдений к бесконечности будет
сходиться к вектору β̃, а не к вектору β. В некоторых случаях требуется оценить именно5

β̃. Однако, во многих приложениях интерес представляет зависимость (1) и оценки коэф-
фициентов β. Данное уравнение может быть содержательно интересным, например, потому
что оно несет информацию, которая важна для экономической теории. Часто нам интерес-
ны коэффициенты, которые имели бы причинную интерпретацию, а не просто отражали бы
корреляцию между переменными. Например, коэффициенты β могут нести информацию о
том, как именно некоторые мероприятия экономической политики, изменяющие x, скажутся
на y.

2Несмещенность оценок β̂OLS можно гарантировать при выполнении условий E[ε|x] = 0. Однако сама
по себе смещенность оценок, если только она исчезает в пределе, при n → ∞, не является столь серьезной
проблемой.

3В более узком смысле понятие эндогенности относится к ситуации, когда переменные определяются
совместно, в рамках системы уравнений (см. пункт 4.1).

4Если решение нормальных уравнений не единственно, то можно взять любое решение. Проекция от этого
не зависит.

5Например, если мы хотим прогнозировать y по x.
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2 Почему регрессоры могут быть коррелированы с ошибкой?

Корреляция между регрессорами и ошибкой может быть вызвана разными причинами. Ниже
мы рассмотрим наиболее характерные:

• пропущенные переменные, коррелированные с используемыми регрессорами;

• регрессоры, измеренные с ошибкой («ошибки в переменных»);

• одновременные взаимосвязи между переменными (обратная причинность или собствен-
но эндогенность регрессоров);

• лаг зависимой переменной в правой части регрессии с автокоррелированной ошибкой.

2.1 Пропущенные переменные

Пусть интересующее нас уравнение содержит ненаблюдаемую переменную6 q:

y = xβ + γq + v, (2)

и пусть в этом уравнении ошибка v не коррелирована с x и q, т. е. P(y|x) = xβ+γq. Поскольку
q ненаблюдаема, вместо этого мы вынуждены оценивать регрессию

y = xβ + ε,

так что ошибка имеет вид ε = γq + v.
К чему приводит пропуск q? Все зависит от того, есть ли взаимосвязь между пропущенной

переменной q и остальными регрессорами. Если есть, то оставшиеся регрессоры «возьмут на
себя» часть влияния q на y, и из-за этого коэффициенты при них будут смещенными.
Найдем это смещение количественно. Для этого введем линейную проекцию q на x:

q = xδ + r = δ0 + δ1x1 + · · ·+ δmxm + r,

где P(r|x) = 0. Подставим эту зависимость в исходное уравнение (2):

y = xβ + γ(xδ + r) + v,

что можно переписать в виде

y = xβ̃ + ε̃,

где β̃ = β + γδ и ε̃ = v + γr. В этой регрессии регрессоры x не коррелированы с ε̃, так
что P(y|x) = xβ̃. Оценки коэффициентов β̃ будут смещенными по отношению к интересу-
ющем нас коэффициентам β, если γ 6= 0 (ненаблюдаемая переменная q входит в исходное
уравнение) и δ 6= 0 (т. е. q коррелирует с используемыми регрессорами x).
Типичный пример подобной проблемы – так называемая «минцеровская» регрессия – вли-

яние образования на заработную плату (см. Mincer, 1958):

W = β0 + β1E + ε. (3)

Минцеровская регрессия (интерпретируемая как регрессия зарплаты по человеческому ка-
питалу) имеет важное значение для нескольких разделов экономической теории. Проблема
состоит в том, что в большом количестве эмпирических исследований, в которых оценивалась

6Можно несколько: γ1q1 +γ2q2 + · · · , но в данном случае это не имеет значения, коль скоро все переменные
qj ненаблюдаемы.



24 Квантиль, №2, март 2007 г.

такая регрессия, не учитывалось возможное смещение, которое возникает из-за ненаблюда-
емых природных способностей, которые, как естественно ожидать, влияют как на длитель-
ность обучения, так и на зарплату.
Если обозначить способности через A, интересующее нас соотношение следует записать в

виде

W = β0 + β1E + γA+ v. (4)

В коэффициенте β1 не будет смещения из-за пропуска A, только если E не связано с A. На
самом деле это не так – природные способности положительно влияют на величину образо-
вания. Таким образом,

P(A|E) = δ0 + δ1E + r,

где δ1 > 0. Вместо β1 мы получим оценку для β̃1 = β1 + γδ1, где γδ1 > 0 при γ > 0.
Следовательно, оценивая минцеровскую регрессию обычным МНК, мы переоценим влия-
ние образования как такового. Мыслима ситуация, когда образование вообще не влияет на
производительность человека и его зарплату (β1 = 0 в уравнении (4)), а положительная
корреляция между W и E объясняется только пропуском природных способностей. Такая
оценка β1 не будет иметь никакого отношения к человеческому капиталу.

2.2 Одновременность (двусторонняя причинность)

Одновременность имеет место, когда две или более переменные одновременно влияют друг
на друга, так что их значения определяются эндогенно из некоторой системы уравнений.
Хрестоматийным примером одновременности является оценивание уравнения спроса (или

предложения, см., например, Working, 1927, Wright, 1928, приложение B). Пусть, например,
мы хотим оценить уравнение спроса:

Q = xDβD + αP + εD. (5)

Можем пытаться оценить это уравнение с помощью (обычного) МНК, ожидая получить
значимо отрицательную оценку для α (убывающая кривая спроса). Однако, скорее всего,
такая оценка будет смещенной, если P и Q определяются на рынке одновременно, как точка
пересечения спроса и предложения. Одновременно с уравнением спроса следует принять во
внимание уравнение предложения:

Q = xSβS + γP + εS . (6)

Два уравнения образуют систему, в которой P и Q определяются эндогенно. Это так назы-
ваемые структурные уравнения (структурная форма системы одновременных уравнений).
Решим систему относительно P и Q и получим приведенную форму – зависимость P от xD,
xS , εD, εS и зависимость Q от тех же переменных:

P = xDδDP + xSδSP + θDP ε
D + θSP ε

S ,

Q = xDδDQ + xSδSQ + θDQε
D + θSQε

S .

Из приведенной формы видно, в частности, что P зависит от εD и, следовательно, если рас-
сматривать уравнение спроса как регрессионное соотношение, то в нем регрессор коррелиру-
ет с ошибкой. Тот же эффект возникает в уравнении предложения. Проблема одновременных
взаимосвязей (которую еще называют проблемой эндогенности или двусторонней причинно-
сти) – очень острая в прикладных исследованиях, и она не ограничивается оцениванием
спроса и предложения.
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Одним из примеров эндогенности объясняющей переменной в регрессии является уравне-
ние, в котором объясняемой переменной служит логарифм цены на авиабилеты, а объяс-
няющей переменной – индекс концентрации Герфиндаля, показывающий, насколько сильно
монополизирован локальный рынок авиаперевозок. Можно собрать данные по различным
маршрутам – парам городов – и исследовать подобную зависимость. Но такая интерпретация
функциональной связи между ценой и индексом концентрации подразумевает экзогенность
индекса концентрации, что, вообще говоря, может не выполняться, поскольку причинность
может идти в другом направлении. Это обычное направление критики концепции Structure –
Conduct – Performance, которая некогда была очень популярна в теории отраслевых рынков
и породила огромное количество эмпирических исследований. Исходно подразумевалось, что
структура рынка, Structure (например, индекс концентрации), влияет на поведение фирм,
Conduct , а оно, в свою очередь, на прибыльность, эффективность и другие аналогичные ха-
рактеристики функционирования отрасли, Performance. Но постепенно стало ясным, что все
три аспекта взаимоувязаны и текущее состояние рынка определяется динамическим взаимо-
действием соответствующих переменных. В частности, в примере c авиаперевозками цены
на рынке (маршруте авиаперевозок) могут влиять на решения фирм по поводу того, входить
ли на этот рынок или уйти ли с него, и, тем самым, на индекс концентрации (см. Evans, Froeb
& Werden, 1993).
Или пусть требуется выяснить, как влияют прямые иностранные инвестиции на развитие

регионов. С этой целью можно оценить регрессию некоторого показателя экономического
развития на объем инвестиций и прочие (контрольные) переменные. Вполне возможно, что
при этом оценки регрессии укажут на значимо положительную связь между инвестициями
и развитием. Но не будет ли тут двусторонней причинности? Ведь инвестиции, скорее всего,
идут в экономически развитый регион, в котором ожидается хорошая отдача. Таким образом,
мы не можем отделить одно влияние от другого и, оценивая уравнение для одностороннего
влияния, получим смещенную оценку – некоторую смесь из двух эффектов.

2.3 Ошибки в переменных

Из-за различных причин экономические переменные, как правило, измеряются с ошибками.
Бывает, например, что исследователь постулирует модель и вкладывает в переменные моде-
ли определенное содержание, а доступные исследователю данные относятся к переменным,
которые не вполне соответствуют этому содержанию. В частности, исследователь может со-
здать анкету для проведения обследования группы индивидуумов. Он вкладывает какой-то
свой смысл в вопросы анкеты; в то же время, опрашиваемые могут не вполне понять эти
вопросы или забыть правильную информацию. Это только один пример. Существует мно-
жество других источников ошибок в переменных.
Если есть ошибки измерения, то соотношения, которые оцениваются эконометристами, мо-

гут существенно отличаться от реальности. Если переменные в регрессии измерены с ошиб-
кой, то результаты оценивания регрессии с помощью МНК могут оказаться смещенными.
Это происходит из-за того, что ошибки измерения переменных регрессии становятся частью
ошибки регрессии. Из-за этого ошибки измерения регрессоров входят и в сами регрессоры, и
в ошибку регрессии, так что ошибка регрессии и регрессоры будут коррелированными между
собой.
Пусть оценивается уравнение

y = xβ + ε,

однако на самом деле y порождается в соответствии с уравнением

y = x0β + ε0, (7)



26 Квантиль, №2, март 2007 г.

и при этом P(y|x0) = x0β и P(ε0|x0) = 0. Другими словами, x – это наблюдаемый аналог
ненаблюдаемых «настоящих» регрессоров x0, измеренный с ошибкой:

x = x0 + u,

где E[u] = 0.
Если подставить x0, выраженные через x, в уравнение (7), то получится

y = (x− u)β + ε0 = xβ + ε0 − uβ.

Таким образом, ошибка оцениваемого уравнения представима следующим образом:

ε = ε0 − uβ.

Эта ошибка может коррелировать с используемыми регрессорами x:

C[x, ε] = E[xᵀε] = E[(x0 + u)ᵀ(ε0 − uβ)] = E[xᵀ0ε0] + E[xᵀ0u]β − E[uᵀε0]− E[uᵀu]β.

По предположению E[xᵀ0ε0] = 0. Если, кроме того, ошибка измерения u некоррелирована с
x0 и ε0, то

C[x, ε] = −E[uᵀu]β.

Ковариационная матрица ошибки измерения – это некоторая положительно полуопреде-
ленная, не равная нулю матрица (если только u не равна нулю с вероятностью единица,
т. е. ошибка измерения отсутствует). Таким образом, кроме вырожденного случая, когда
E[uᵀu]β = 0, регрессоры оцениваемого уравнения коррелируют с ошибкой.
Как можно показать, при сделанных предположениях о ковариациях между ε0, x0 и u

выполнено P(ε|x) = xδ, где

δ = −
(
E[xᵀ0x0] + E[uᵀu]

)−1
E[uᵀu]β.

Оценки коэффициентов регрессии β будут смещены на величину δ. В случае единственного
регрессора и константы, т. е. модели вида

y = β0 + β1x+ ε,

данную формулу можно записать в виде

δ1 = − V[u]
V[x0] + V[u]

β1.

Вместо β1 регрессия будет оценивать β̃1, где

β̃1 =
V[x0]

V[x0] + V[u]
β1.

Очевидно, что в этом простейшем случае коэффициент наклона β1 будет смещен в сторону
нуля, и его абсолютная величина будет преуменьшаться.
Рис. 1 иллюстрирует этот простой случай. Сплошной линией показана истинная теорети-

ческая зависимость между x0 и y. Кружки́ изображают наблюдения (x0, y). В результате
того, что регрессор наблюдается с ошибкой, эти точки сдвигаются на величину ошибки u
по горизонтали. Звездочками обозначены соответствующие наблюдения (x, y). Точки могут
смещаться и влево, и вправо, но в целом облако наблюдений из-за ошибки расползается по
горизонтали, становясь более плоским. В результате линия регрессии, подогнанная с помо-
щью обычного МНК, оказывается слишком пологой (она показана штриховой линией). Если
бы наблюдался исходный регрессор x0, то подогнанная линия регрессии чаще всего не была
бы столь пологой (показана пунктиром).
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Рис. 1: Ошибки в переменных

2.4 Автокоррелированные ошибки в динамической регрессии

В регрессии с временными рядами с полностью экзогенными регрессорами автокорреляция
ошибок не приводит к смещению и несостоятельности оценок.7 Однако, если среди регрессо-
ров имеются лаги зависимой переменной, то оценки обычного МНК будут несостоятельными.
Это объясняется тем, что в этом случае лаги зависимой переменной будут, скорее всего, кор-
релированы с ошибкой.
Например, если рассматривать модель ARMA(1, 1) как регрессию, в которой в качестве

регрессора используется лаг yt, а ошибка имеет вид MA(1):

yt = µ+ ϕyt−1 + εt, (8)

где εt = ηt− θηt−1, то в этой регрессии yt−1 будет зависеть от ηt−1, поскольку yt−1 = ϕyt−2 +
µ+ ηt−1 − θηt−2. Это означает, что в (8) регрессор и ошибка в общем случае зависят от ηt−1

и коррелированы между собой. Таким образом, обычный МНК не подходит для оценивания
ARMA(1, 1).
Модель Койка (геометрического распределенного лага) – еще один пример подобной ситу-

ации. Она имеет вид

yt = µ+ α
∞∑
j=0

δjxt−j + εt. (9)

Применив к этому уравнению преобразование Койка, т. е. умножив его на 1 − δL, где L –
оператор лага, получим

yt = µ′ + αxt + δyt−1 + ε′t, (10)

где ε′t = εt − δεt−1 и µ′ = µ(1 − δ). В этой регрессии опять регрессор yt−1 является лагом
зависимой переменной, ошибка автокоррелирована (представляет собой процесс MA(1)), и
поэтому регрессор будет коррелирован с ошибкой. Конечно, сама по себе модель Койка вряд
ли может использоваться в прикладном анализе, но этот простой пример показывает, что
проблема корреляции между регрессором и ошибкой легко может проявиться при модели-
ровании динамических взаимосвязей.

7Конечно, при этом обычная оценка ковариационной матрицы оценок будет несостоятельной.
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3 Метод инструментальных переменных

Предположим, что в регрессии

y = xβ + ε (11)

регрессоры x являются (частично) случайными, и нарушена гипотеза о том, что ошибка ε не
зависима от регрессоров x, так что корреляция между регрессорами x и ошибкой ε может
быть не равной нулю. Для дальнейшего удобно разделить регрессоры на две группы – те,
про которые известно, что они не коррелируют с ошибкой, x◦ (в количестве m◦ штук), и
те, которые находятся под подозрением и могут коррелировать с ошибкой, x? (в количестве
m? = m−m◦ штук):

y = x◦β◦ + x?β? + ε. (12)

Какие существуют способы решения проблемы несостоятельности оценок МНК в такой
ситуации? Той информации, наличие которой обычно предполагается при рассмотрении мо-
дели регрессии, недостаточно, чтобы получить состоятельные оценки коэффициентов β.
В зависимости от причины, по которой регрессоры коррелируют с ошибкой, может помочь

получение информации разного вида. Например, можно собрать данные по пропущенным пе-
ременным, измерять регрессоры с большей точностью, и т. д. Универсальным «лекарством»
здесь может являться проведение контролируемого эксперимента, когда значения перемен-
ных x? выбираются (назначаются) таким образом, чтобы гарантировать их экзогенность.
При этом желательно устанавливать значения переменных случайно, чтобы это был так
называемый рандомизированный эксперимент.
Еще один классический способ – и мы на нем здесь сосредоточимся – это получить допол-

нительную информацию за счет сбора данных о переменных, которые связаны с оценивае-
мым уравнением только косвенно, через эндогенные регрессоры x?. Понятно, что применение
любого из упомянутых способов ограничивается необходимыми издержками, этическими со-
ображениями, и часто может быть вовсе невозможным.

3.1 Описание метода

Оказывается, что регрессию (11) можно состоятельно оценить, имея набор (вектор-строку)
из p вспомогательных переменных z, называемых инструментальными переменными. Ча-
сто инструментальные переменные называют просто инструментами. В английском языке
для обозначения инструментальных переменных и соответствующего метода используется
аббревиатура IV (от англ. instrumental variable – инструментальная переменная).
Для того чтобы переменные z можно было использовать в качестве инструментальных,

нужно, чтобы они удовлетворяли следующим требованиям.

• Инструменты z некоррелированы с ошибкой ε (в противном случае метод даст несосто-
ятельные оценки, как и МНК). Если это условие не выполнено, то такие переменные
называют негодными инструментами (англ. invalid instruments).

• Инструменты z достаточно сильно связаны с регрессорами x, т. е. как говорят, являются
релевантными. Если данное условие не выполнено, то это так называемые «слабые»
инструменты (англ. weak instruments), а то и вовсе нерелевантные. Если инструменты
слабые, то, в частности, оценки по методу будут неточными и при малом количестве
наблюдений сильно смещенными. Эти и другие проблемы, возникающие в ситуации,
когда инструменты являются слабыми, обсуждаются в разделе 6.
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Обычно x и z содержат общие переменные, т. е. часть регрессоров используется в качестве
инструментов. Например, типична ситуация, когда x содержит константу; тогда в z тоже сле-
дует включить константу, ибо детерминистические регрессоры по своей природе и годные, и
релевантные инструменты. В целом следует включить в число инструментов все регрессоры,
которые не коррелируют с ошибкой, т. е. x◦. Обозначим через z† те инструментальные пере-
менные (p† = p−m◦ штук), которых нет среди регрессоров, или, другими словами, внешние
инструменты или исключенные инструменты.8 В этих обозначениях

z = (x◦, z†).

Пусть имеются n наблюдений, и y, X и Z – соответствующие данные в матричном виде.
Здесь y – вектор-столбец длиной n, X = [X◦,X?] – матрица n ×m, Z = [X◦,Z†] – матрица
n× p. Метод инструментальных переменных состоит в том, что оценки коэффициентов β
вычисляются по формуле

β̂IV = (XᵀPZX)−1 XᵀPZy, (13)

где PZ = Z
(
ZᵀZ

)−1Zᵀ. В таком виде метод также называют иногда обобщенным методом ин-
струментальных переменных (GIVE от generalized instrumental variables estimator), посколь-
ку количество инструментальных переменных может быть больше количества регрессоров,
в отличие от простого (классического) метода инструментальных переменных, для которого
p = m.
Может быть полезным выработать геометрическую интуицию, связанную с использовани-

ем метода инструментальных переменных. Обычный метод наименьших квадратов сводится
к поиску линейной комбинации регрессоров ŷ(β) = Xβ, такой чтобы она ближе всего ап-
проксимировала зависимую переменную y. Мерой близости служит обычное евклидово рас-
стояние ‖y−ŷ(β)‖ (все рассуждения проводятся в n-мерном евклидовом пространстве). Мат-
рица PZ представляет собой матрицу проекции на подпространство, натянутое на столбцы
матрицы инструментов Z (коротко будем говорить «подпространство Z»). Метод инструмен-
тальных переменных тоже минимизирует расстояние, но это расстояние между проекциями
векторов ŷ(β) и y на подпространство Z, т. е. это расстояние между PZŷ(β) и PZy. На инту-
итивном уровне, метод инструментальных переменных использует при оценивании регрессии
только ту часть изменчивости переменных регрессии, которая остается после проекции их на
подпространство Z. Коль скоро инструменты являются годными, то эта часть изменчивости
переменных не будет связана с ошибкой, и минимизация расстояния не будет приводить к
смещению.
В случае, если количество инструментальных переменных в точности равно количеству ре-

грессоров (p = m), получаем собственно классический метод инструментальных переменных.
При этом матрица ZᵀX квадратная и оценки вычисляются как

β̂IV = (ZᵀX)−1 ZᵀZ (XᵀZ)−1 XᵀZ (ZᵀZ)−1 Zᵀy.

Средняя часть формулы сокращается, поэтому

β̂IV = (ZᵀX)−1 Zᵀy. (14)

Рассмотрим вывод простого метода инструментальных переменных, т. е. случай точной
идентификации. Умножим уравнение регрессии y = xβ+ε слева на инструменты z (с транс-
понированием). Получим следующее уравнение:

zᵀy = zᵀxβ + zᵀε.
8Часто именно такие переменные и называют инструментами. Мы тоже иногда будем использовать термин

в этом значении.
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Если взять от обеих частей математическое ожидание, то с учетом того, что инструменты
некоррелированы с ошибкой (E[zᵀε] = 0), получится

Qzy = Qzxβ,

где Qzx = E[zᵀx] и Qzy = E[zᵀy].
Заменяя теоретические моменты на выборочные, получим следующие нормальные урав-

нения, задающие оценки β̂:

Q̄zy = Q̄zxβ̂,

где Q̄zy = 1
nZᵀy и Q̄zx = 1

nZᵀX, или

Zᵀy = ZᵀXβ̂. (15)

Очевидно, что эти оценки совпадут с (14). Фактически, мы применяем здесь метод момен-
тов.
Метод инструментальных переменных можно рассматривать как так называемый двухша-

говый метод наименьших квадратов (для него используется аббревиатура 2SLS, от англ.
two-stage least squares).

1-й шаг. Строим регрессию каждого регрессора Xj на Z.

Xj = Zλj + Vj . (16)

Получим в этой регрессии расчетные значения X̂j . По формуле расчетных значений в ре-
грессии X̂j = PZXj . Заметим, что если Xj входит в число инструментов, то выполнено
X̂j = Xj , т. е. такая переменная останется без изменений. Значит, данную процедуру доста-
точно применять только к тем регрессорам, которые не являются инструментами (т. е. могут
быть коррелированы с ошибкой). Обобщающее уравнение для регрессий первого шага для
таких регрессоров можно записать в виде

X? = ZΛ + V = X◦Λ◦ + Z†Λ† + V. (17)

Это уравнение нам понадобится в дальнейшем при обсуждении свойств метода инструмен-
тальных переменных. В целом для всей матрицы регрессоров можем записать X̂ = PZX.

2-й шаг. В исходной регрессии используются X̂ вместо X, т. е. оценивается регрессия вида

y = X̂β + ошибка. (18)

Смысл состоит в том, чтобы использовать регрессоры, «очищенные от ошибок». Получаем
следующие оценки:

β̂2SLS =
(
X̂
ᵀ
X̂
)−1

X̂
ᵀ
y = (XᵀPZPZX)−1 XᵀPZy =

= (XᵀPZX)−1 XᵀPZy = β̂IV.

Видим, что оценки совпадают.
Конечно, не обязательно непосредственно рассчитывать регрессии, подразумеваемые двух-

шаговым МНК, чтобы получить оценки (13). Однако такое двухшаговое представление мо-
жет быть полезным как для теоретического анализа оценок инструментальных переменных,
так и для диагностики модели, оцененной по конкретным данным (см. раздел 6).
Если записать оценки в виде

β̂IV =
(
X̂
ᵀ
X
)−1

X̂
ᵀ
y, (19)
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то видно, что обобщенный метод инструментальных переменных можно рассматривать как
простой метод инструментальных переменных с матрицей инструментов X̂. Такая запись
позволяет обосновать обобщенный метод инструментальных переменных. Если исходных
инструментов Z больше, чем регрессоров X (p > m), и мы хотим построить на их осно-
ве меньшее количество инструментов m, то имеет смысл сопоставить каждому регрессору
Xj в качестве инструмента такую линейную комбинацию исходных инструментов, которая
была бы наиболее близка к Xj (в смысле евклидова расстояния). Этому требованию как раз
и удовлетворяют расчетные значения X̂j .
Другое обоснование обобщенного метода инструментальных переменных состоит, как и вы-

ше для классического метода, в использовании уравнений E[zᵀy] = E[zᵀx]β или Qzy = Qzxβ.
Заменой теоретических моментов выборочными получим уравнения Q̄zy = Q̄zxβ, число ко-
торых больше числа неизвестных. Идея состоит в том, чтобы невязки уравнений Q̄zy−Q̄zxβ
были как можно меньшими. Это можно сделать, минимизируя следующую квадратичную
форму от невязок:

(Q̄zy − Q̄zxβ)ᵀQ̄−1
zz (Q̄zy − Q̄zxβ), (20)

где Q̄zz = 1
nZᵀZ. Минимум достигается при

β̂ =
(
Q̄ᵀzxQ̄

−1
zz Q̄zx

)−1Q̄ᵀzxQ̄
−1
zz Q̄zy.

Видим, что эта формула совпадает с (13). Эти рассуждения представляют собой применение
так называемого обобщенного метода моментов, в котором количество условий на моменты
может превышать количество неизвестных параметров.9

Выбор Q̄−1
zz в качестве взвешивающей матрицы при минимизации невязок в (20) объясня-

ется тем, что она при обычных предположениях дает наименьшую асимптотическую кова-
риационную матрицу оценок. Другими словами, это оценки так называемого эффективного
метода моментов.
При соответствующих предположениях оценки метода инструментальных переменных со-

стоятельные10 и асимптотически нормальные. Чтобы можно было использовать метод ин-
струментальных переменных на практике, нужна оценка ковариационной матрицы, с помо-
щью которой можно было бы вычислить стандартные ошибки коэффициентов и t-статистики
и в целом проверять гипотезы по принципу Вальда. Такая оценка имеет вид

V[β̂IV] ≈ s2
(
X̂
ᵀ
X̂
)−1

= s2 (XᵀPZX)−1 . (21)

Здесь s2 — оценка дисперсии ошибок σ2 = V[ε], например s2 = eᵀe/n или s2 = eᵀe/(n−m).
Остатки рассчитываются по обычной формуле e = y − Xβ̂IV. При этом следует помнить,
что остатки, получаемые на втором шаге, тут не годятся, поскольку они равны y − X̂β̂IV.
Если использовать их для расчета оценки дисперсии, то получим некорректную (обычно за-
вышенную) оценку дисперсии и ковариационной матрицы. Отсюда следует, что из регрессии
второго шага можно использовать только оценки коэффициентов. Стандартные ошибки и
t-статистики требуется пересчитывать. Подробнее о проверке гипотез речь пойдет ниже, в
пункте 5.1.
По-видимому, впервые метод инструментальных переменных был сформулирован в ра-

боте Wright (1928) как метод оценивания кривых спроса и предложения. Само название
«инструментальные переменные» впервые употреблено в статье Reiersol (1941) при обсужде-
нии модели ошибок в переменных. Метод получил развитие в работах Durbin (1954), Sargan
(1958) и др. В контексте систем одновременных уравнений метод развивался параллельно
под названием «двухшаговый МНК».

9См. Hansen (1982).
10Состоятельность доказывается по той же схеме, которая описана выше для обычного МНК.
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3.2 Идентификация

Обсудим теперь проблему идентификации.11 Какие условия должны выполняться, чтобы
можно было вычислить оценки (13)?
Во-первых, матрица инструментов должна иметь полный ранг по столбцам (rank Z = p),

иначе (ZᵀZ)−1 не существует. Это условие не столь важно, поскольку, на самом деле, значе-
ние имеет лишь матрица проекции PZ, которую можно определить при любой Z. Мы будем
предполагать, что условие выполнено (если это не так, то всегда можно убрать часть инстру-
ментов, чтобы избавиться от линейной зависимости). Таким образом, в дальнейшем считаем,
что rank Z = p.
Во-вторых, матрица XᵀZ(ZᵀZ)−1ZᵀX = X̂

ᵀ
X̂ должна быть невырожденной. Это условие

эквивалентно тому, что матрица X̂ имеет полный ранг по столбцам. Для этого необходимо,
чтобы X имела полный ранг по столбцам, так как из rank X < m следует rank X̂ < m.
Условие rank X = m – это стандартное условие идентификации для линейной регрессии, и
мы в дальнейшем будем предполагать, что оно выполнено.
Далее, если количество инструментов меньше количества регрессоров (p < m), то, посколь-

ку X̂ имеет неполный ранг (даже если rank X = m), оцениваемое уравнение неидентифи-
цируемо, т. е. невозможно вычислить оценки (13). Таким образом, количество инструментов
должно быть не меньше m (количество регрессоров). Если p > m, то говорят, что уравнение
сверхидентицировано. Если количество инструментов равно m, то это точная идентифика-
ция. Если возможен случай сверхидентификации, то это обобщенный метод инструменталь-
ных переменных. При точной идентификации (p = m) получаем собственно классический
метод инструментальных переменных.
Таким образом, необходимое условие идентификации имеет следующий вид:

p > m.

Это так называемое порядковое условие идентификации, условие на размерность матриц.
Словесная формулировка порядкового условия:

Количество инструментов Z должно быть не меньше количества регрессоров X.

Заметим, что можно сначала «вычеркнуть» общие переменные в X и Z и смотреть только
на количество оставшихся. Количество оставшихся инструментов должно быть не меньше
количества оставшихся регрессоров.

Количество внешних инструментов Z† должно быть не меньше количества эндо-
генных регрессоров X?,

т. е. p† > m?.
Почему это только необходимое условие? Пусть, например, некоторый регрессор Xj орто-

гонален Z. Тогда X̂j = 0, и невозможно получить оценки β̂IV. Следовательно, данное условие
не является достаточным. Необходимое и достаточное условие идентификации при конечном
числе наблюдений формулируется следующим образом:

Матрица X̂ имеет полный ранг по столбцам: rank X̂ = m.

Это так называемое ранговое условие идентификации.
Встречаются случаи, когда ранговое условие идентификации соблюдается, но матрица X̂

близка к вырожденности, т. е. в X̂ наблюдается мультиколлинеарность. Например, если ин-
струменты Z являются слабыми для Xj в том смысле, что Xj и Z почти ортогональны, то
X̂ близка к вырожденности.

11Идентификация в контексте метода инструментальных переменных тесно связана с идентификацией в
контексте систем одновременных уравнений.



Александр Цыплаков: Экскурс в мир инструментов 33

3.3 Где взять инструменты?

Самая трудная проблема в методе инструментальных переменных – это поиск подходящих
инструментов. Требуется, чтобы инструменты были близко связаны с эндогенными регрес-
сорами (или, другими словами, релевантными), но сами не были эндогенными.
Как мы видели в пункте 2.3, в модели ошибок в переменных ошибка регрессии имеет вид

ε = ε0 − uβ, где ε0 — ошибка в исходном уравнении, а u – ошибка измерения регрессоров x.
Чтобы переменные z можно было использовать в качестве инструментов, достаточно, чтобы
z были некоррелированы с ε0 и u, но были связаны с x0. Например, это может быть, как и
x, некоторый неточный измеритель x0, но такой, что ошибки измерения z и x между собой
не связаны.
Один из важных источников инструментов – это наблюдения за переменными из x?, но

произведенные в более ранний момент времени, другими словами, переменные из x? с лагом.
Такое использование лагов для моделей временных рядов рассматривается в пункте 4.2. Для
одномоментных (cross-section) данных использование запаздывающих значений регрессоров
в качестве инструментов тоже актуально. К примеру, Evans, Froeb & Werden (1993) использо-
вали для упоминавшейся выше модели влияния индекса концентрации на цены авиабилетов
лаг индекса концентрации в качестве инструмента. При этом требуется иметь наблюдения за
одними и теми же экономическими единицами в разные моменты времени, что предполагает
использование так называемых панельных данных.
Лучше всего, когда инструментальные переменные до какой-то степени моделируют ситу-

ацию проведения эксперимента, причем значения регрессоров устанавливаются случайным
образом (когда, фактически, имеет место рандомизированный эксперимент). Даже если пол-
ный эксперимент невозможен, т. е. невозможно устанавливать значения регрессоров на про-
извольном желаемом уровне, часто возможно оказывать влияние на эндогенные регрессоры.
При этом интенсивность влияния на переменную служит естественным инструментом для
этой переменной. Если влияние со стороны исследователя в принципе невозможно, как это
обычно и бывает в экономике, то может спонтанно возникнуть ситуация, когда внешние си-
лы (природа или действия правительства) создают экзогенные флуктуации в объясняющих
переменных. Подобную ситуацию принято называть естественным экспериментом.
Интересный случай инструментальных переменных – это инструментальные переменные,

некоррелированность которых с ошибкой следует непосредственно из лежащей в основе эко-
нометрической модели экономической теории (см., например, Hansen & Singleton, 1982).
В целом можно сказать, что очень редко когда используемые инструментальные перемен-

ные однозначно экзогенны. Часто исследователи выдвигают правдоподобные аргументы в
пользу экзогенности переменных, но при более внимательном рассмотрении вполне может
оказаться, что они чего-то не учли в своих рассуждениях. В частности, может обнаружить-
ся, что переменная, которая казалась внешним инструментом, на самом деле должна быть
одним из регрессоров. В таком случае инструментальная переменная становится пропущен-
ной переменной, «уходит в ошибку», отчего ошибка становится коррелированной с «инстру-
ментом», и в результате инструмент является негодным, что приводит к несостоятельности
оценок.
Если же инструменты вызывают мало подозрений с точки зрения экзогенности, то вполне

вероятно, что они окажутся очень слабыми. В некотором смысле здесь существует обратная
зависимость между слабостью инструмента и степенью сомнения в его экзогенности. Одна
крайность здесь – это использование в качестве инструмента регрессора, экзогенность кото-
рого сомнительна, другая – это использование для получения инструмента датчика случай-
ных чисел, который конечно, породит несомненно экзогенную переменную, но совершенно
нерелевантную.
Найти однозначно годные и релевантные инструменты – это большая удача. Как бы то ни

было, несмотря на все сложности и подводные камни, концепция инструментальных пере-
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менных является очень важной для эконометрического анализа.

4 Инструменты в различных моделях

4.1 Инструментальные переменные и системы одновременных уравнений

Метод инструментальных переменных – это широко используемый метод оценки парамет-
ров отдельного структурного уравнения в системе (линейных) одновременных уравнений,
т. е. систем регрессионных уравнений, в которых часть переменных определяются внутриси-
стемно, или, другими словами, являются эндогенными (см., например, Theil, 1953, Basmann,
1957). В этом контексте он известен под названием двухшагового МНК.
Можно предполагать, что в основе метода инструментальных переменных лежит следую-

щая модель:

y = xβ + ε = x◦β◦ + x?β? + ε,

x? = zΛ + v = x◦Λ◦ + z†Λ† + v.
(22)

В этой модели z = [x◦, z†] – инструменты. Второе уравнение представляет собой линейную
проекцию эндогенных регрессоров первого уравнения x? на инструментальные переменные
z. Такую систему уравнений называют системой уравнений с ограниченной информацией,
поскольку акцент делается на оценивание лишь одного уравнения. Все остальные уравне-
ния сводятся к приведенной форме и любые структурные ограничения, не относящиеся к
рассматриваемому уравнению, игнорируются.
Близким к двухшаговому методу наименьших квадратов методом оценивания коэффи-

циентов отдельного уравнения системы одновременных уравнений является метод макси-
мального правдоподобия с ограниченной информацией (англ. limited information maximum
likelihood , LIML). Метод был предложен в статье Anderson & Rubin (1949). Как можно про-
демонстрировать, если предположить нормальность ошибок в уравнении (22), отсутствие
автокорреляции и условную гомоскедастичность ошибок (ε,v), задача максимизации функ-
ции правдоподобия сводится к следующей задаче наименьшего дисперсионного отношения:

κ =
ỹᵀMX◦ ỹ
ỹᵀMZỹ

→ min
β?

где ỹ = ỹ(β?) = y −X?β?,

MZ = I−PZ = I− Z
(
ZᵀZ

)−1Zᵀ,

MX◦ = I−X◦(X◦ᵀX◦)−1X◦ᵀ.

(Заметим попутно, что эту задачу можно записать несколько иначе, в виде задачи миними-
зации следующей «F -статистики» Андерсона–Рубина:

F (β?) =
ỹᵀ(MX◦ −MZ)ỹ/p†

ỹᵀMZỹ/(n− p)
→ min

β?
. (23)

Эта статистика еще будет упоминаться в дальнейшем.)
В свою очередь, задача наименьшего дисперсионного отношения сводится к поиску ми-

нимального собственного значения некоторой матрицы. Если κ̂ – соответствующее мини-
мальное значение κ (или, что то же самое, наименьшее собственное значение), то оценки
параметров β первого уравнения в (22) получаются по формуле

β̂LIML = (Xᵀ(I− κ̂MZ)X)−1Xᵀ(I− κ̂MZ)y.

Несложно увидеть, что эти оценки имеют вид

β̂LIML = (X̂
ᵀ
X)−1X̂

ᵀ
y,
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что совпадает с формулой (19), только в данном случае X̂ = (I− κ̂MZ)X. Это означает, что
в LIML используется несколько другая функция исходных инструментов Z по сравнению
с двухшаговым МНК. С ростом количества наблюдений до бесконечности κ̂ стремиться к
единице и два метода оценивания сближаются.
При тех предположениях, которые лежат в основе LIML, оценки LIML и двухшагового

МНК асимптотически эквивалентны и имеют одно и то же асимптотическое нормальное
распределение. Однако их распределения в конечных выборках могут различаться, причем
какой из методов дает более точные оценки нельзя сказать однозначно. Есть свидетельства,
что в случае слабых инструментов или большого числа инструментов LIML предпочтитель-
нее.
Примечательно, что классические методы оценивания систем одновременных уравнений,

использующие полную информацию (трехшаговый МНК, FIML), также тесно связаны с
методом инструментальных переменных и дают для отдельных уравнений оценки, которые
представимы в виде (19) при соответствующем определении матрицы X̂.

4.2 Инструментальные переменные и модели временных рядов

Использование инструментальных переменных в моделях временных рядов можно рассмот-
реть на примере довольно общей модели ARMAX Бокса––Дженкинса:

yt = Xtβ +
p∑
j=1

ϕjyt−j + εt −
q∑
j=1

θjεt−j . (24)

В этой модели Xt – экзогенные регрессоры. Если рассматривать эту модель как регрес-
сию, то в ней MA-ошибка коррелирована с лагами зависимой переменной. Мы уже видели
это на примере частных случаев (8) и (10). Получить состоятельные оценки коэффициен-
тов в этой модели можно с помощью метода инструментальных переменных. В качестве
инструментов здесь естественно использовать Xt и лаги переменной yt. Действительно, при
j > q переменная yt−j не будет коррелировать с εt, . . . , εt−q, и, следовательно, в целом с MA-
ошибкой εt −

∑q
j=1 θjεt−j , поскольку будущие возмущения с точки зрения дальних лагов yt

представляют собой инновации. Полный набор инструментальных переменных для точной
идентификации будет иметь вид

Xt, yt−q−1, . . . , yt−q−p.

Такой подход удобно использовать для получения начальных приближений параметров мо-
дели ARMA с целью последующего уточнения оценок другими, более эффективными, мето-
дами.
Можно использовать в качестве инструментов также лаги экзогенных переменных Xt. В

частности, регрессия (10) для модели Койка может оцениваться с помощью инструментов
1 (константы), xt и xt−1. Умножая уравнение (10) при t = 2, . . . , T на соответствующие
значения инструментов, суммируя и зануляя сумму произведений ошибки и инструментов,
получим следующую систему уравнений (аналог формулы (15)):

T∑
t=2

yt = (T − 2)µ′ + α
T∑
t=2

xt + δ
T∑
t=2

yt−1,

T∑
t=2

xtyt = µ′
T∑
t=2

xt + α
T∑
t=2

x2
t + δ

T∑
t=2

xtyt−1,

T∑
t=2

xt−1yt = µ′
T∑
t=2

xt−1 + α
T∑
t=2

xt−1xt + δ
T∑
t=2

xt−1yt−1.



36 Квантиль, №2, март 2007 г.

Решив эти уравнения, найдем оценки метода инструментальных переменных для модели
Койка.12

4.3 Нелинейный метод инструментальных переменных

Ранее мы предполагали, что оцениваемое уравнение регрессии имеет линейную функцио-
нальную форму. Однако, довольно часто отношения между экономическими переменными
описываются как нелинейные. Рассмотрим, как следует модифицировать метод инструмен-
тальных переменных, чтобы его можно было использовать для оценивания нелинейных ре-
грессий, в которых есть проблема эндогенности. Это нелинейный метод инструментальных
переменных. Для него используют аббревиатуру NLIV (англ. nonlinear instrumental vari-
ables).
Инструментальные переменные для нелинейного метода инструментальных переменных,

как правило, естественно брать тоже нелинейные. Пусть, к примеру, требуется оценить нели-
нейную потребительскую функцию:

Ci = α+ βY γ
i + εi.

Предположим, что εi коррелирована с Yi, но не с лагами Yi−1, Yi−2 или функциями от этих
лагов. Тогда можно взять в качестве инструментов Yi−1, Yi−2 и, например, их квадраты (или
какие-то степени, близкие к вероятному γ). Вопроса оптимального выбора функциональной
формы инструментальных переменных мы здесь не будем касаться.
Когда в правой части уравнения регрессии стоят эндогенные переменные, то различие

между левой и правой частью уравнения регрессии стирается. Как следствие, можно рас-
сматривать более широкий класс моделей, в котором в левой части стоит некоторая функция
от «объясняемой» переменной y, «объясняющих» переменных x и от параметров. Более того,
можно рассматривать модели следующего довольно общего вида:

ε = e(y,X,θ),

где y отождествляется с зависимой переменной, X с регрессорами, а θ – вектор неизвестных
параметров. Относительно ошибки ε можно сделать стандартное предположение, что E[ε] =
0 и E[εᵀε] = σ2In.
Один из примеров такой нелинейной функции – это регрессия Бокса–Кокса:

h(yi, λ) = β0 + β1xi + εi

или

h(yi, λ) = β0 + β1h(xi, µ) + εi,

где

h(u, λ) =

{
(uλ − 1)/λ, λ 6= 0,
ln(u), λ = 0.

В качестве инструментов в такой регрессии (при экзогенности xi) можно взять xi или какие-
то функции от xi.
Пусть существует матрица инструментов Z, для которой выполнено E[ε|Z] = 0 и E[εᵀε|Z] =

σ2In. Нелинейный метод инструментальных переменных состоит в том, чтобы минимизиро-
вать по параметрам θ следующую функцию:

e(θ)ᵀZ(ZᵀZ)−1Zᵀe(θ) = e(θ)ᵀPZe(θ), (25)
12Ср. Liviatan (1963).
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где, как и ранее, PZ = Z(ZᵀZ)−1Zᵀ – матрица проекции на столбцы матрицы Z. Обозначим
через E(θ) матрицу первых производных (по θ) функции e(·). В этих обозначениях условие
первого порядка минимума имеет вид

E(θ)ᵀPZe(θ) = 0.

Минимизировать функцию (25) можно различными способами, но, по-видимому, наиболее
удобный способ состоит в том, чтобы использовать следующую вспомогательную регрес-
сию («искусственную регрессию» в терминологии Дэвидсона и Маккиннона, см. Davidson &
MacKinnon, 2003):

e(θ) на −PZE(θ). (26)

Имея некоторую текущую оценку параметров θ, следует построить такую регрессию и по-
лучить ней оценку коэффициентов. Эта оценка составит шаг итеративного алгоритма:

∆θ = −
(
E(θ)ᵀPZE(θ)

)−1E(θ)ᵀPZe(θ).

Новая оценка получается как θ′ = θ+∆θ. Итеративный алгоритм останавливается, когда R2

во вспомогательной регрессии оказывается меньше малого положительного числа. Вспомога-
тельная регрессия дает корректную оценку ковариационной матрицы оценок: s2EᵀPZE, где
s2 = eᵀe/(n−m) (можно использовать в качестве оценки дисперсии ошибок σ2 и s2 = eᵀe/n,
поскольку обе оценки одинаково хороши в асимптотическом смысле).

5 Проверка гипотез и диагностика

5.1 Проверка гипотез о коэффициентах

Как обычно, при проверке гипотез о коэффициентах в случае, когда оценки имеют асимпто-
тически нормальное распределение, можно использовать тест Вальда. Статистика Вальда
для проверки нулевой гипотезы, о том, что коэффициенты регрессии удовлетворяют k ли-
нейным ограничениям Rβ = r (где R – матрица k ×m, r – вектор длиной k), равна

W = (RβIV − r)ᵀ
(
RV̂(βIV)Rᵀ

)−1(RβIV − r).

Здесь, как и ранее, V̂(βIV) = s2(XᵀPZX)−1 – это оценка ковариационной матрицы оце-
нок βIV. Эта статистика приближенно распределена как хи-квадрат со степенями свободы,
равными числу ограничений, т. е. χ2

k. Если W оказывается больше выбранного квантиля
распределения χ2

k, то нулевую гипотезу следует отвергнуть. При k = 1 более удобно исполь-
зовать соответствующую z-статистику, т. е. статистику, которая приближенно распределена
в соответствии со стандартным нормальным распределением, N(0, 1). Если нулевая гипотеза
состоит в том, что βj = β∗j , то z-статистика будет равна

z =
β − β∗j√
V̂(βIV)jj

.

Описанная в пункте 4.3 вспомогательная («искусственная») регрессия является удобным
инструментом проверки гипотез в методе инструментальных переменных. Можно использо-
вать стандартные t- и F -статистики из этой регрессии. Распределения этих статистик бу-
дут похожи на t- и F -распределения соответственно. Такие тесты являются модификациями
описанного теста Вальда и асимптотически ему эквивалентны. В случае линейной регрессии
−PZE(θ) в (26) принимает вид X̂.
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5.2 Сверхидентифицирующие ограничения

Как проверить, что инструменты являются годными, т. е. что ошибки εi не коррелируют с
инструментами zi? Вообще говоря, провести полную проверку этого условия невозможно,
поскольку ошибки εi ненаблюдаемы. Но можно для проверки одних инструментов использо-
вать другие инструменты. Для этого требуется иметь достаточно инструментов, необходима
сверхидентификация.
Рассмотрим регрессию, которая включает все переменные, которые имеются в модели ин-

струментальных переменных:

y = x◦β◦ + x?β? + z†γ† + ε (27)

или

y = x?β? + zγ + ε, (28)

где γ =
(
β◦ᵀ,γ†

ᵀ)ᵀ. Конечно, эта регрессия неидентифицирована, поскольку в ней не остает-
ся ни одного свободного инструмента. Чтобы ее оценить, мы по сути накладываем на часть
коэффициентов γ ограничения, зануляя их. А именно, мы полагаем γ† = 0. Это условие, что
внешние инструменты z† не нужны для объяснения y и не влияют на него непосредственно,
помимо x.
В случае сверхидентификации, т. е. когда количество инструментов больше количества

регрессоров (p > m), мы фактически накладываем на вектор γ больше ограничений, чем
требуется для оценивания. Эти «лишние» p − m ограничений принято называть сверхи-
дентифицирующими ограничениями (англ. overidentifying restrictions). Можно проверить,
выполнены ли эти дополнительные ограничения, или, иначе, нужны ли избыточные инстру-
менты в регрессии. Пусть z‡ – это некоторые p −m из p† = p −m◦ внешних инструментов
z†. В этих обозначениях можем записать модель, которая точно идентифицирована при ис-
пользовании z в качестве инструментальных переменных:

y = xβ + z‡γ‡ + ошибка.

Нулевая гипотеза для теста на сверхидентифицирующие ограничения состоит в том, что
γ‡ = 0. Ее следует проверять так же, как обычно проверяются ограничения на коэффици-
енты регрессии с инструментальными переменными (см. пункт 5.1).
Однако, есть более простой способ проверки сверхидентифицирующих ограничений. Он

состоит в следующем. Исходная модель (т. е. модель при γ‡ = 0) оценивается методом ин-
струментальных переменных и из нее берутся остатки e = y − Xβ̂IV. Далее строится ре-
грессия остатков e на инструменты Z. При нулевой гипотезе, что ошибки не коррелируют с
инструментами, эта регрессия должна иметь незначительную объясняющую силу, что можно
измерить с помощью (нецентрального13) коэффициента детерминации R2

u. Таким образом,
имеет смысл строить статистику для проверки гипотезы об экзогенности регрессоров на
основе R2

u. Как правило, используют статистику следующего вида:

nR2
u.

Эта статистика имеет асимптотически распределение хи-квадрат с числом степеней свобо-
ды, равным числу «лишних» инструментов (сверхидентифицирующих ограничений), т. е.
χ2
p−m. Если статистика большая (больше критической границы), то следует сделать вывод,

что среди инструментов есть неэкзогенные, т. е. негодные. Тест на сверхидентифицирующие
ограничения был предложен в статье Basmann (1960).

13Т.е. такого, что в качестве знаменателя используется сумма квадратов нецентрированной зависимой
переменной.
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Следует отдавать себе отчет, что невозможно проверить годность каждого отдельного
инструмента. Инструменты проверяются взаимно, друг относительно друга и только за
счет сверхидентификации. В случае точной идентификации проверка годности инструментов
принципиально невозможна, но если имеет место сверхидентификация, то можем подстра-
ховаться. Таким образом, эта статистика является полезным инструментом диагностики. Но
в любом случае то, что по крайней мере m инструментов являются экзогенными – это наша
априорная гипотеза, которая не поддается проверке.

5.3 Тест Хаусмана

Если в уравнении (12) переменные x? не коррелированы с ошибкой, то не имеет смысла
использовать метод инструментальных переменных с z = (x◦, z†) в качестве инструментов,
а лучше оценить модель обычным МНК. Оценки обычного МНК β̂OLS при экзогенности
регрессоров являются более точными,14 чем β̂IV, поэтому, если нет опасности несостоятель-
ности, то лучше использовать именно их. Таким образом, полезно уметь определять, ко-
гда следует использовать метод инструментальных переменных, а когда можно обойтись
обычным МНК. Для этого можно использовать тест Хаусмана. (Его еще называют тестом
Дарбина––Ву––Хаусмана, DWH, или тестом на эндогенность.15)
Для того чтобы понять идею этого теста, рассмотрим линейную проекцию x? на z, которая

уже была введена выше (уравнение (22)):

x? = zΛ + v. (29)

Это представление позволяет переформулировать условие применимости обычного МНК: с
учетом того, что инструменты z некоррелированы с ошибкой исходного уравнения ε (E[zε] =
0, инструменты экзогенны), переменные x? некоррелированы с ошибкой тогда и только то-
гда, когда ошибки v некоррелированы с ε, т. е. когда E[vε] = 0.
Далее, введем линейную проекцию ε на v:

ε = vτ + r (30)

По определению линейной проекции условие E[vε] = 0 эквивалентно тому, что τ = 0. Под-
ставив представление ошибки ε из (30) в исходное уравнение (12), получим:

y = x◦β◦ + x?β? + vτ + r = xβ + vτ + r (31)

Обычный МНК примени́м к исходной регрессии тогда и только тогда, когда τ = 0. Ясно,
что мы не можем оценить (31) непосредственно, поскольку ошибки уравнения (29) v нена-
блюдаемы. Однако, мы можем получить оценки этих величин из регрессии первого шага
двухшагового МНК (17), т. е. из регрессии, соответствующей модели (29).
Эти рассуждения подсказывают следующую процедуру проверки применимости обычного

МНК.

1. Строим регрессию X? на инструментальные переменные Z и берем из этой регрессии
остатки V̂ = X? − X̂

?
= MZX?.

2. По аналогии с уравнением (31) строим регрессию y на X и V̂:

y = Xβ + V̂τ + ошибка.

14Это связано с тем, что разность (XᵀPZX)−1 − (XᵀX)−1 является положительно полуопределенной.
15Имеется в виду эндогенность переменных x?.
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3. Используем стандартную F -статистику16 для проверки гипотезы τ = 0 в этой послед-
ней регрессии (т. е. гипотезы, что коэффициенты при V̂ равны нулю). Если добавлен-
ные переменные V̂ оказываются незначимыми,17 то следует принять нулевую гипотезу
E[x?ε] = 0 и использовать обычный МНК для оценивания регрессии (12). В противном
случае следует использовать метод инструментальных переменных.

Альтернативно, тест Хаусмана (и в этом состояла исходная идея Хаусмана, см. Hausman,
1978) может быть построен на сравнении оценок β̂IV с β̂OLS. Статистика Хаусмана основана
на разности ∆ = β̂IV − β̂OLS и имеет вид квадратичной формы:

H = ∆ᵀV̂(∆)−1∆,

где V̂(∆) – оценка ковариационной матрицы разности ∆. Оказывается, что в данном случае
V̂(∆) имеет вид

V̂(β̂IV)− V̂(β̂OLS),

где V̂(β̂IV) – оценка ковариационной матрицы оценок β̂IV, а V̂(β̂OLS) – оценка ковариацион-
ной матрицы оценок β̂OLS. Оценки ковариационных матриц можно рассчитать по формулам

V̂(β̂OLS) = s2(XᵀX)−1

и

V̂(β̂IV) = s2(XᵀPZX)−1.

Здесь s2 – это оценка дисперсии ошибки. В качестве s2 можно брать остаточную дисперсию,
рассчитанную на основе либо оценок обычного МНК (s2

OLS), либо метода инструментальных
переменных (s2

IV). Первый вариант (предложенный Дарбином, Durbin, 1954) более предпо-
чтителен, поскольку использует более точную оценку и более устойчив к проблеме слабых
инструментов.
Статистика Хаусмана имеет асимптотическое распределение хи-квадрат с m? степенями

свободы. Если статистика H большая (больше критической границы), то следует сделать вы-
вод, что E[vε] 6= 0. Если мы уверены в том, что инструментальные переменные z экзогенны,
то это означает, что регрессоры x? коррелированы с ошибкой и мы должны использовать
для оценивания метод инструментальных переменных. Если H мала, то оправдано исполь-
зование обычного МНК.

6 Слабые инструменты

Выше было указано, что одно из требований к инструментам состоит в том, чтобы они были
релевантными (достаточно сильно связанными с регрессорами) или, другими словами, не
являлись слабыми. Желательно дать более точное определение данным понятиям. Преж-
де всего ясно, что переменные x◦ по своей сути релевантны, поскольку они сами являются
регрессорами. Таким образом, имеет смысл обсуждать релевантность только внешних ре-
грессоров z†. При этом имеет смысл говорить о связи внешних инструментов с эндогенными
регрессорами x?, причем о связи в чистом виде, не опосредованной экзогенными регрессо-
рами x◦. Так, если имеется единственная эндогенная переменная и единственный внешний
инструмент, то речь должна идти о величине частной корреляции между ними относительно
x◦ (то есть корреляции между ними после устранения общих составляющих, объясняемых
взаимодействием с x◦).

16Если эндогенная переменная только одна, то можно использовать соответствующую t-статистику.
17Несложно понять, что те же результаты получатся, если добавлять X̂

?
, а не V̂, и проверять равенство

нулю коэффициентов при X̂
?
.
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Здесь удобно рассуждать в терминах регрессии первого шага двухшагового МНК (17).
Если мы оценили эту регрессию и получили оценку Λ̂

†
равную нулю, то, хотя внешние

инструменты могут быть коррелированы с эндогенными регрессорами, но они ничего но-
вого не дают по сравнению с экзогенными регрессорами, так что матрица проекции для
всех инструментов, PZ, совпадет с матрицей проекции для экзогенных регрессоров, PX◦ =
X◦(X◦ᵀX◦)−1X◦ᵀ. В этом случае внешние инструменты фактически отсутствуют, и мы полу-
чаем неидентифицированное уравнение регрессии. Это случай, когда внешние инструменты
являются полностью нерелевантными. На практике матрица Λ̂

†
хотя и отличается от нуля,

но часто оказывается очень малой. В этой ситуации, когда оценка Λ̂
†
в определенном смысле

близка к нулю, инструменты естественно назвать слабыми.
Такое определение слабых инструментов характеризует конкретные данные, с которыми

мы имеем дело. Можно рассмотреть также его теоретический аналог. Для этого следует
ввести теоретический аналог уравнения (17):

x? = zΛ + v = x◦Λ◦ + z†Λ† + v. (32)

С точки зрения этого уравнения инструменты будут слабыми в том случае, когда матрица
теоретических коэффициентов Λ† в определенном смысле близка к нулю.
Известно, что если инструменты слабые, то это влечет много неприятных последствий для

метода инструментальных переменных.

• Оценки метода инструментальных переменных оказываются неточными, и это прояв-
ляется в больших стандартных ошибках коэффициентов и широких доверительных
интервалах, рассчитанных на основе оценки ковариационной матрицы (21). (Эта про-
блема тесно связана с мультиколлинеарностью в регрессии второго шага (18).)

• Стандартное асимптотическое приближение, согласно которому распределение разно-
сти оценок и истинных коэффициентов можно аппроксимировать нормальным распре-
делением с нулевым математическим ожиданием и ковариационной матрицей (21), ра-
ботает плохо. Во-первых, распределение оценок может очень существенно отличаться
от нормального. Во-вторых, оценки метода инструментальных переменных могут быть
сильно смещены. В-третьих, как правило, обычные доверительные области оказыва-
ются слишком «оптимистическими», преувеличивая точность оценок. Как следствие,
обычные асимптотические доверительные области для параметров модели и оценки
распределений тестовых статистик могут сильно «врать», т. е. их фактические коэф-
фициенты покрытия (англ. coverage rates), могут существенно отличиться от номиналь-
ного асимптотического уровня доверия.

• Когда инструменты слабые, оценки по методу инструментальных переменных смеще-
ны по направлению к (несостоятельным!) оценкам обычного метода наименьших ква-
дратов. Когда инструменты очень слабые, то смещение двух видов оценок становится
очень похожим. При этом вполне может возникнуть ситуация, когда смещение оценок
по методу инструментальных переменных практически такое же, как и у оценок обыч-
ного МНК, а «разброс» оценок существенно больше, так что использование метода
инструментальных переменных приводит к существенной потере точности оценок по
сравнению с обычным МНК.

• Если инструменты слабые, то даже небольшое нарушение предположения о некорре-
лированности инструментальных переменных и ошибки регрессии может приводить к
очень существенной несостоятельности оценок метода инструментальных переменных.

К этому следует добавить, что указанные проблемы могут усиливаться, когда при оценива-
нии используется большое количество слабых инструментальных переменных, хотя согласно
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стандартной асимптотической теории добавление инструментов должно улучшать точность
оценок.
Формально слабые в асимптотическом смысле инструменты можно задать как ситуацию,

когда в регрессии первого шага матрица коэффициентов при внешних инструментах не явля-
ется постоянной, а стремится к нулю со скоростью

√
n. Более точно, матрица Λ† в уравнении

(32) моделируется как Λ† = C/
√
n, где C – постоянная матрица (см. Staiger & Stock, 1997).

Такой альтернативный подход гарантирует, что инструменты остаются слабыми при стрем-
лении количества наблюдений n к бесконечности. Он позволяет получить более корректную
асимптотическую теорию. (Упрощенное изложение соответствующей теории можно найти в
Анатольев, 2005, раздел 5.)
Один из способов решения проблемы слабых инструментов – построение доверительных

областей, которые не основаны на стандартной асимптотической ковариационной матрице
и асимптотической нормальности. Такие доверительные области могут быть, в частности,
построены в рамках LIML на основе статистики Андерсона–Рубина (23). Этот и другие по-
добные подходы пока достаточно сложно использовать на практике.
Основной способ проверки того, являются ли инструменты слабыми, состоит в анализе ко-

эффициентов детерминации и F -статистик в регрессиях (16) на первом шаге двухшагового
МНК. Смотрим регрессии первого шага – насколько велики t- и F -статистики для провер-
ки гипотез о равенстве коэффициентов при внешних инструментах нулю, насколько велики
частные R2 – влияние инструментов Z† на X? помимо X◦ («очищенное» от этого влия-
ния). Эмпирическим измерителем силы инструментов является F -статистика для гипотезы
Λ† = 0 в регрессии первого шага. При p = 1 (единственный внешний инструмент) можно ис-
пользовать t-статистику. Грубое рабочее правило для единственного эндогенного регрессора
(m? = 1) состоит в том, что F -статистика меньше 10 должна вызывать озабоченность.
К сожалению, если имеется более одного эндогенного регрессора (m? > 1), то рассмотре-

ния отдельных регрессий (16) может оказаться недостаточно. Cragg & Donald (1993) в этом
случае предложили использовать матричный аналог F -статистики для гипотезы Λ† = 0:

Σ̂−1/2
vv X?ᵀ(MX◦ −MZ)X?Σ̂−1/2

vv /p†,

где MX◦ и MZ имеют то же значение, что и выше, а Σ̂vv = V̂
ᵀ
V̂/(n− p) = X?ᵀMZX?/(n−

p). Нулевую гипотезу о нерелевантности инструментов предлагается проверять на основе
статистики, равной минимальному собственному значению этой матричной статистики.
В заключение упомянем характерный (и ставший хрестоматийным) пример исследования,

в котором используются слабые инструменты. Это статья Angrist & Krueger (1991), в кото-
рой изучалась отдача от образования в духе минцеровской регрессии (3). Ангрист и Крюгер
заметили, что из-за особенностей законодательства США, относящегося к обязательному об-
разованию, длительность обучения человека зависит от того, в какое время года он родился.
По-видимому, квартал рождения случайно распределен между людьми и не зависит от того,
в какой обстановке родился индивидуум, какие у него были родители, и т. д. Если это так, и
квартал рождения влияет на заработки только через время обучения, то он является годным
инструментом. Таким образом, ситуация, фактически, похожа на естественный эксперимент.
Хотя эффект зависимости от квартала не очень сильный, но, поскольку имелось очень боль-
шое количество наблюдений, его все же можно уловить. Он хорошо виден из Рис. 2 (слева)
– данные там усреднены по людям, родившимся в конкретный квартал конкретного года. В
зарплате человека также видна зависимость от времени года, в которое он родился (см. Рис. 2
справа). Таким образом, статистическая значимость связи и, следовательно, релевантность
инструментов не вызывает сомнений.
В типичной постановке в качестве внешних инструментов использовались фиктивные пе-

ременные для квартала рождения (3 переменных) и фиктивные переменные для сочетания
квартала рождения и года рождения (3 × 9 = 27 переменных). Две переменных исключа-
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Рис. 2: Иллюстрации к статье Angrist & Krueger (1991) – обоснование использования квар-
тала рождения в качестве инструмента

лись из-за линейной зависимости, когда в модель включались в качестве объясняющих пе-
ременных возраст и возраст в квадрате. В этом случае всего было использовано 28 внешних
инструментов.
Bound, Jaeger & Baker (1995) обратили внимание на слабость использованных Ангристом

и Крюгером инструментов. При использовании данных о 329509 мужчинах 1930–1939 годов
рождения в регрессии первого шага (зависимая переменная – образование, регрессоры – все
имеющиеся инструментальные переменные) частный R-квадрат для внешних инструментов
равен 0,014%, а F -статистика для гипотезы о равенстве нулю коэффициентов при внешних
инструментах составила 1,613 при уровне значимости 0,021. Таким образом, F -статистика
близка к своему ожидаемому значению 1. Баунд, Джегер и Бейкер указали на то, что если
заменить инструменты, использованные в статье, на случайным образом сгенерированные
(и не имеющие никакого отношения к данным), то результаты будут похожи те, что пред-
ставлены в этой статье.
Ангрист и Крюгер в регрессии логарифма зарплаты на образование (измеряемое годами

обучения) и другие переменные получили оценку 0,0632 для коэффициента при образовании
(аналог коэффициента β1 в уравнении (3)) со стандартной ошибкой 0,0003 при использовании
обычного МНК, и оценку 0,0600 со стандартной ошибкой 0,0299 при использовании метода
инструментальных переменных. Баунд, Джегер и Бейкер в серии из 500 экспериментов со
случайно сгенерированными «кварталами» получили средний коэффициент 0,061 и средне-
квадратическое отклонение коэффициента 0,039. Учитывая низкое значение F -статистики,
можно сделать вывод, что не представляет труда сымитировать результаты Ангриста и Крю-
гера, пользуясь полностью нерелевантными инструментами.
Staiger & Stock (1997) также рассмотрели эти данные и убедились, применив разрабо-

танные ими асимптотические методы, что инструменты действительно очень слабые, и что
использование обычного асимптотического приближения в данном случае не оправдано. По-
лученная ими альтернативная 95%-я интервальная оценка на основе статистики Андерсона–
Рубина для коэффициента при образовании по тем же данным и той же модели равна
[−0,441; 0,490]. Такая неточная оценка вряд ли может представлять какой-то интерес.
По-видимому, эти результаты (помимо демонстрации применения современных методов

для слабых инструментов) в основном говорят о том, что не следует включать в регрессию
большое количество очень слабых инструментов. Для упомянутых данных (329509 мужчин
1930–1939 годов рождения) зависимость длительности обучения от квартала очевидна. В
то же время, авторы первоначальной статьи необоснованно добавили большое количество
дополнительных инструментов, наличие связи которых с длительностью обучения никак не
подтверждается имеющимися данными – это фиктивные переменные для взаимодействия
года рождения и квартала рождения. Включение этих переменных имело бы смысл, если бы
сезонность на Рис. 2 очевидным образом менялась бы в зависимости от года рождения. Но
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никакого изменения структуры сезонности не заметно. Таким образом, эти дополнительные
инструменты не дают ничего, кроме дополнительного шума.

7 Пример использования метода инструментальных переменных

Статья Cutler & Glaeser (1997) представляет собой типичный пример использования инстру-
ментальных переменных в исследовании по прикладной микроэкономике. Авторы постави-
ли задачу выяснить, как влияет расовая сегрегация на благосостояние чернокожих амери-
канцев. На уровне отдельных индивидуумов наблюдается закономерность, что чернокожие,
живущие в окружении чернокожих, менее успешны, чем чернокожие, живущие в преимуще-
ственно белом окружении. Но такая связь может объясняться тем, что происходит самоотбор
успешных чернокожих, перемещение их в более благополучные районы с преимущественно
белым населением. Чтобы избежать этой проблемы, Катлер и Глэсер решили использовать
в регрессии данные по отдельным индивидуумам, но в качестве объясняющей переменной
взять данные о сегрегации в среднем по городу, в котором живет индивидуум. Другими сло-
вами, они изучали вопрос о том, более или менее успешны расовые меньшинства в целом в
тех городах, где расовая сегрегация более сильна, по сравнению с теми городами, где расовая
сегрегация менее сильна.
Базовая модель регрессии в статье имеет вид

Succ = β1Segr + β2Segr · Black + прочие факторы + ε.

Здесь Succ – показатель успешности для индивидуума, Segr – измеритель сегрегации в горо-
де, Black – фиктивная переменная для чернокожих. Коэффициент β1 измеряет влияние се-
грегации на белых, а коэффициент β2 – разницу между влиянием сегрегации на чернокожих
и на белых. Для авторов наибольший интерес представлял коэффициент β2. Использованные
данные18 относятся к 1990 г.
При указанном подходе к измерению сегрегации все еще остается проблема самоотбора

(в данном случае уже из-за перемещения между городами), но проблема становится менее
острой. Появляется также проблема обратной причинности: меньшая успешность черноко-
жих может вести к большей сегрегации. Чтобы решить проблему обратной причинности,
авторы использовали инструментальные переменные для сегрегации. Инструменты подби-
рались так, чтобы они оказывали влияние на сегрегацию, но чтобы показатели успешности
чернокожих не оказывали на них влияния. Использованы два разных набора инструментов.
Первый набор инструментальных переменных отражает структуру местных финансов. Ис-

пользуются два таких инструмента: количество местных органов власти, входящих в данный
город, и доля доходов местного бюджета, поступающих из бюджетов более высокого уровня
(уровня штата и федерального правительства). Авторы исходили из того, что количество
местных органов власти может влиять на сегрегацию через механизм Тибу: когда имеется
много органов власти, ставки налогов и уровень муниципальных услуг сильнее варьируются
в пределах города, что способствует сегрегации. Аналогично, если меньше денег приходит
«сверху», то местные налоги должны быть выше, так что расовые меньшинства в большей
степени заинтересованы в том, чтобы выиграть на образующейся разнице ставок налогов,
что усиливает сегрегацию.
Количество местных органов власти в пределах района незначительно меняется с течением

времени, поэтому его можно считать экзогенным для сегрегации. Чтобы снять все подозре-
ния по поводу направления причинности, авторы использовали данные за 1962 г. в качестве
инструмента. Доля доходов местных бюджетов, которая приходит от властей штата и феде-
рального правительства, может быть коррелирована с местными условиями. Чтобы удалить
местную эндогенную составляющую из этого показателя, авторы берут среднее по штату, а

18Данные можно найти на странице http://trinity.aas.duke.edu/˜jvigdor/segregation/index.html.
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не по отдельному городу. При таком выборе показателя он оказывается связанным с поли-
тическими характеристиками штата, а не отдельного города. Данные для этого инструмента
также взяты за 1962 г., чтобы еще в большей степени ослабить эндогенность. (Этот показа-
тель заметно менялся со временем, но все же корреляция между уровнями 1962 г. и 1987 г.
года достаточно высокая: ρ = 0,55).
В регрессии сегрегации на эти две инструментальные переменные коэффициент детерми-

нации равен R2 = 31,2%, t-статистики равны 8,8 и −2,4 соответственно19 (это регрессия по
городам). Поскольку в базовую регрессию включена сегрегация и сегрегация, умноженная
на фиктивную переменную для расы, то фискальные инструментальные переменные также
берутся как сами по себе, так и их произведения с фиктивной переменной для расы.
Второй набор инструментов основан на топографических особенностях города – это коли-

чество рек, протекающих внутри округов, и количество рек, протекающих между округами.
Использование этих двух показателей в качестве инструментов для сегрегации объясняется
тем, что реки служат естественными преградами, разделяя города на части и создавая пред-
посылки для сегрегации.20 Были включены также квадраты количества рек, чтобы учесть
возможные нелинейные связи между количеством рек и сегрегацией. В регрессии сегрега-
ции на указанные четыре «топографические» инструментальные переменные коэффициент
детерминации оказался равным R2 = 19,8%.
Трудно сказать, достаточно ли «сильные» инструменты использованы в этом исследова-

нии, но очевидно, что они значимо связаны с сегрегацией. Поскольку инструментальных
переменных много, а эндогенных переменных всего две, то для контроля качества инстру-
ментов можно использовать тест на сверхидентифицирующие ограничения (см. пункт 5.2).
Действительно, авторы статьи провели такой тест, и оказалось, что инструменты не про-
шли проверки. Это может объясняться тем, что нарушены предположения, лежащие в осно-
ве теста на сверхидентифицирующие ограничения, например, имеет место автокорреляция
ошибок регрессии. Но в целом это заставляет с определенной настороженностью относится
к результатам исследования.
Используя самые разные переменные в качестве показателя успешности индивидуумов,

Катлер и Глэсер обнаружили, что чернокожие существенно менее успешны в расово сег-
регированных городах: уменьшение сегрегации на одно среднеквадратическое отклонение
уменьшает примерно на одну треть различие между черными и белыми по большинству из
показателей.

8 Резюме

• Возможные причины корреляции между регрессорами и ошибкой регрессии – это про-
пущенные переменные, ошибки в переменных, двусторонняя причинность, использова-
ние лага зависимой переменной в условиях автокорреляции.

• Если регрессор и ошибка коррелированы, обычный метод наименьших квадратов дает
несостоятельные и асимптотически смещенные оценки. В этом случае метод инстру-
ментальных переменных позволяет получить состоятельные оценки.

• Инструментальная переменная не должна быть коррелирована с ошибкой и должна
быть коррелирована с эндогенными переменными оцениваемой регрессии.

• Метод инструментальных переменных, фактически, лежит в основе некоторых извест-
ных методов статистического оценивания. Метод инструментальных переменных (с мо-

19В статье t-статистики не приведены, а приведены стандартные ошибки.
20Этот прием первоначально использовала К.Хоксби. Ср. Hoxby (2000).
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дификациями) может использоваться для получения состоятельных оценок в самых
разных эконометрических моделях.

• Слабые инструменты могут приводить к серьезным проблемам при точечном и интер-
вальном оценивании и при проверке гипотез.

• Поиск годных и релевантных инструментов – это задача, которая требует большой
изобретательности. Найти однозначно годные и релевантные инструменты – это боль-
шая удача.

9 Дальнейшее чтение

Материал, близкий к тому, что обсуждается в данном эссе, содержится практически во всех
эконометрических учебниках. В частности, можно порекомендовать Hayashi (2000, гл. 3),
Davidson & MacKinnon (2003, гл. 8), Ruud (2000, гл. 20), Wooldridge (2002, гл. 4, 5 и 6),
Cameron & Trivedi (2005, гл. 4). Существует монография Bowden & Turkington (1984), по-
священная инструментальным переменным (хотя и несколько устаревшая).
Разнообразные сведения о методе инструментальных переменных можно почерпнуть из

статей Angrist & Krueger (2001), Stock (2001), Baum, Schaffer & Stillman (2003). Обзор оце-
нивания в условиях слабости инструментов можно найти в Stock, Wright & Yogo (2002) и
Паган (2007).
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Оценивание структурных эконометрических
уравнений?

Стефен Поллок†

Колледж королевы Мэри Лондонского университета, Великобритания

Настоящая работа содержит отличающиеся от традиционных выводы ММПОИ-
и 2ШМНК-оценок одиночных уравнений классической системы одновременных
эконометрических уравнений. Принадлежность обеих к оценкам метода моментов
подчеркивает их глубинные сходства. Оценка ММПОИ выводится из критерия
наименьших квадратов, использующего интерпретацию структурного уравнения
как модели с ошибками в переменных, а 2ШМНК-оценка получена при помощи
асимптотически правомерного приближения. Оценку ММПОИ можно вычислить
с помощью итерационного алгоритма, стартующего с оценки 2ШМНК. В работе
также рассматриваются традиционные выводы 2ШМНК-оценки.

1 Введение

Задача оценивания одиночного уравнения классической эконометрической системы одновре-
менных уравнений была решена исследователями из Cowles Commission, разработавшими
метод максимального правдоподобия с ограниченной информацией (ММПОИ). Они пред-
ставили два способа вывода этой оценки.
Первый вывод был произведен Anderson & Rubin (1949) на основе функции правдоподобия

для модели одновременных уравнений в приведенной форме. Добавив в нее информацию,
связанную с одиночным структурным уравнением, они нашли оценки параметров приведен-
ной формы при ограничениях вместе с оценками параметров структурного уравнения.
В альтернативном выводе Koopmans, Rubin & Leipnick (1950) за отправную точку взяли

функцию правдоподобия для структурных параметров полной системы. Они вывели целе-
вую функцию для оценивания интересующего их уравнения путем удаления посторонних
параметров через частичную максимизацию.
Эти два способа вывода ММПОИ должны были получить признание среди прикладных

эконометристов. Однако обнаружились препятствия, помешавшие всеобщему принятию этой
оценки. Первоначальные способы ее получения были слишком длинными и сложными, и
немногие были способны овладеть ими. К тому же вычисление оценок подразумевало итера-
ционную процедуру получения скрытых корней, с которой существовавшие на тот момент
компьютеры едва справлялись.
Обе задачи были решены несколько лет спустя с помощью оценки двухшагового метода

наименьших квадратов (2ШМНК), независимо полученной в Basmann (1957) и Theil (1958)
простыми и понятными способами. Выводы обеих оценок производились в рамках всем зна-
комой классической модели линейной регрессии. Они строились в попытках найти простые
пути преодоления той проблемы, из-за которой МНК в обычной линейной регрессии неверно
оценивает структурные параметры.
Позже Theil (1961) сумел продемонстрировать сходство 2ШМНК- и ММПОИ-оценок, по-

казав, что они обе являются элементами определенного им «k-класса оценок». Другие авто-
ритетные ученые, включая Malinvaud (1966), также смогли показать это сходство. Несмотря

?Перевод А. Шамгунова и С. Анатольева. Цитировать как: Поллок, Стефен (2007) «Оценивание струк-
турных эконометрических уравнений», Квантиль, №2, стр. 49–59. Citation: Pollock, Stephen (2007) “Estimation
of Structural Econometric Equations,” Quantile, No.2, pp. 49–59.
†Адрес: Department of Economics, Queen Mary College, University of London, Mile End Road, London E1 4NS,

United Kingdom. Электронная почта: d.s.g.pollock@qmul.ac.uk
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на это, ММПОИ-оценка не была широко признана и часто представлялась без соответству-
ющего вывода.
Недавно в работе, касающейся происхождения оценок 2ШМНК иММПОИ, Anderson (2005)

поведал, как Anderson & Rubin (1950) получили асимптотическое распределение ММПОИ-
оценки путем нахождения асимптотического распределения статистики, по своей сути являв-
шейся оценкой 2ШМНК. Несмотря на то, что эта работа дает краткий отчет о первом выводе
Anderson & Rubin (1949), она не проводит прямой параллели между обеими оценками.
Остается желание продемонстрировать близкую сущность этих оценок, что подразумевает

прямой вывод обеих. Это и является целью данной работы.

2 Структурные уравнения

Классическая модель линейных одновременных эконометрических уравнений – это стоха-
стическая система, связывающая M выходных эндогенных переменных с K входными эк-
зогенными переменными. Особенностью этой модели является то, что каждая зависимая
переменная вектора-строки yt• = [yt1, yt2, . . . , ytM ] является функцией не только K экзоген-
ных переменных вектора xt• = [xt1, xt2, . . . , xtK ], но и некоторых других переменных из yt•.
Эту особенность можно интерпретировать как наличие постоянной обратной связи между

выходом системы и входными данными. Поэтому j-е структурное уравнение, выражающее
ytj через элементы из xt• и остальные переменные из yt•, можно записать как

ytj = yt•c•j + xt•β•j + εtj , (1)

где c•j и β•j являются векторами параметров этой системы. Также подразумевается, что
cjj = 0 с целью предотвратить появление ytj и в левой, и в правой части. Уравнение также
содержит случайное возмущение εtj .
Другим способом записи структурного уравнения, который ставит ytj по соседству с дру-

гими экзогенными переменными расширенной системы, является выражение

yt•γ•j + xt•β•j + εtj = 0. (2)

Таким образом, γ•j и c•j отличаются только своими j-ми элементами, равными γjj = −1
и cjj = 0 соответственно. Условие γjj = −1, идентифицирующее зависимую переменную
структурного уравнения, называется нормирующим правилом.
M структурных уравнений, собранные воедино, составляют следующую систему:

[yt1, yt2, . . . , ytM ] = yt•[c•1, c•2, . . . , c•M ] + xt•[β•1, β•2, . . . , β•M ] + [εt1, εt2, . . . , εtM ], (3)

которая в компактном виде выглядит следующим образом:

yt• = yt•C + xt•B + εt• (4)

Также ее можно записать как

yt•Γ + xt•B + εt• = 0, (5)

где Γ = [γ•1, γ•2, . . . , γ•j].

3 Приведенная форма

Если мы готовы пренебречь деталями структуры эконометрической модели, то можно выра-
зить каждую переменную выхода из yt• = [yt1, yt2, . . . , ytM ], используя только экзогенные пе-
ременные. Такое представление называется приведенной формой модели. Приведенная фор-
ма получена из (5) умножением справа на матрицу, обратную к Γ, описывающую мгновенную
обратную связь между переменными. Таким образом, получаем

yt• = xt•Π + ηt•, где Π = −BΓ−1 и ηt• = −εt•Γ−1. (6)
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Теперь следует сделать предположения о случайных элементах модели. Предположим, что
элементы вектора εt• = [εt1, εt2, . . . , εtM ], являющиеся M структурными ошибками, распре-
делены независимо по времени так, что для любого t выполняется

E[εt•] = 0 и V[εt•] = E[ε′t•εt•] = Σεε. (7)

Также предполагается, что структурные ошибки распределены независимо от экзогенных
переменных, так что C[εt•, xs•] = 0 для любых t и s.
Отсюда следует, что для вектора шоков приведенной формы ηt• = −εt•Γ−1 выполнено

E[ηt•] = 0 и V[ηt•] = Γ′−1
V[εt•]Γ−1 = Γ′−1ΣεεΓ−1 = Ω. (8)

Преобразованные ошибки также независимы от xt•, откуда следует условие C[ηt•, xs•] = 0
для любых t и s.

4 Проблема идентификации и структурная модель

Структурная модель одновременных уравнений подвержена так называемой проблеме иден-
тификации, ограничивающей возможности оценивания структурных параметров. Имея в на-
личии достаточный набор наблюдений, мы всегда можем оценить параметры статистической
связи между эндогенными переменными из yt• и экзогенными из xt• в приведенной форме.
Однако если мы собираемся оценить параметры структурных связей, то необходимо иметь
априорную информацию о структуре модели.
Предположим, что статистические свойства данных можно полностью описать с помощью

первых и вторых моментов. Обозначим дисперсионные матрицы xt• и yt• через V[xt•] = Σxx

и V[yt•] = Σyy, а матрицу их ковариаций через C[xt•, yt•] = Σxy. Совмещая приведенную
форму регрессионного отношения (6) с тривиальным равенством по xt•, получим следующую
систему:[

yt• xt•
] [ I 0
−Π I

]
=
[
ηt• xt•

]
. (9)

Полагая V[ηt•] = Ω и C[ηt•, xt•] = 0, получим[
I −Π′

0 I

] [
Σyy Σyx

Σxy Σxx

] [
I 0
−Π I

]
=
[

Ω 0
0 Σxx

]
. (10)

Умножая слева эту систему на матрицу, обратную к самой левой, получаем эквивалентное
уравнение в виде[

Σyy Σyx

Σxy Σxx

] [
I 0
−Π I

]
=
[
I Π′

0 I

] [
Ω 0
0 Σxx

]
=
[

Ω Π′Σxx

0 Σxx

]
. (11)

Из этой системы можно выделить уравнения Σyy −ΣyxΠ = Ω и Σxy −ΣxxΠ = 0, из которых
получаем параметры, характеризующие приведенную форму связей:

Π = Σ−1
xxΣxy и Ω = Σyy − ΣyxΣ−1

xxΣxy. (12)

Эти параметры могут быть оценены с помощью эмпирических аналогов матриц момен-
тов Σxx, Σyy и Σxy, доступных в виде Mxx = T−1

∑
t x
′
t•xt•, Myy = T−1

∑
t y
′
t•yt• и Mxy =

T−1
∑

t x
′
t•yt•.

Теперь скомбинируем структурное уравнение (5) с тривиальным равенством, получая при
этом аналог соотношения (9):[

yt• xt•
] [ Γ 0

B I

]
=
[
εt• xt•

]
. (13)
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Используя V[ε] = Σεε и C[ε, x] = 0, получаем[
Γ′ B′

0 I

] [
Σyy Σyx

Σxy Σxx

] [
Γ 0
B I

]
=
[

Σεε 0
0 Σxx

]
, (14)

и, действуя по аналогии с (10)–(11), приходим к эквивалентному выражению[
Σyy Σyx

Σxy Σxx

] [
Γ 0
B I

]
=
[

Γ′−1 Π′

0 I

] [
Σεε 0
0 Σxx

]
=
[

ΩΓ Π′Σxx

0 Σxx

]
. (15)

Из этого равенства получаем фундаментальные уравнения, связывающие структурные па-
раметры Γ и B с матрицами моментов переменных. Это уравнения можно записать в двух
альтернативных формах:[

0
0

]
=
[

Σyy − Ω Σyx

Σxy Σxx

] [
Γ
B

]
=
[

Π′Σxy Π′Σxx

Σxy Σxx

] [
Γ
B

]
. (16)

Первое уравнение прямо следует из (15). Второе следует из равенств Σyy = Π′ΣxxΠ + Ω и
Σxy = ΣxxΠ, полученных из (12). Действительно, заменяя Π′ на ΣyxΣ−1

xx , мы можем выразить
матрицу второго уравнения, используя только моменты переменных.
Примем уравнение (16) за основу, на базе которой мы можем оценить значения струк-

турных параметров Γ и B. Очевидно, что в таком случае система содержит недостаточно
информации для оценивания. В частности, составляющее ее уравнение Π′ΣxyΓ+Π′ΣxxB = 0
получено преобразованием сопутствующего уравнения ΣxyΓ+ΣxxB = 0, и поэтому не содер-
жит дополнительной информации. На самом деле, если на матрицы моментов не наложены
ограничения, кроме естественных условий симметричности и положительной определенно-
сти, то количество неизвестных параметров, которые можно вывести из уравнения (16), не
может превышать MK, что равно количеству параметров матрицы Π в приведенной форме.
Теоретически, априорная информация о Γ и B может принимать разные формы. На прак-

тике обычно рассматриваются только линейные ограничения на параметры, часто являющи-
еся правилами нормализации, устанавливающими диагональные элементы Γ равными −1,
и исключающими ограничениями, приравнивающими некоторые элементы Γ и B нулю. Ес-
ли ни одно из ограничений не задействует более одного уравнения, то есть возможность
рассматривать каждое уравнение по отдельности.
Если ограничения на параметры j-го уравнения принимают форму исключающих ограни-

чений или правил нормализации, то их можно представить в виде уравнения[
R′� 0
0 R′∗

] [
γ•j
β•j

]
=
[
rj
0

]
или

[
R′� 0
0 R′∗

] [
γ•j + ej
β•j

]
=
[

0
0

]
, (17)

где R∗ содержит набор столбцов единичной матрицы IK порядка K, R�, аналогично, состоит
из набора столбцов единичной матрицы IM порядка M , а rj является вектором, состоящим
из нулей и −1, согласно правилам нормализации. Вектор ej есть j-й столбец IM , единица из
которого сокращает нормированный элемент γ•j.
Мы можем представить все эти ограничения в компактной форме:[

γ•j
β•j

]
=
[
S� 0
0 S∗

] [
γ�j
β∗j

]
−
[
ej
0

]
, (18)

где γ�j и β∗j состоят из Mj и Kj не связанных ограничениями элементов γ•j и β•j, и где S�
и S∗ – аналоги R� и R∗, состоящие из столбцов IM и IK соответственно.
При подстановке решения (18) в уравнение Σxyγ•j+Σxxβ•j = 0, являющееся j-м уравнением

системы (16), получим

ΣxyS�γ�j + ΣxxS∗β∗j = Σxyej . (19)
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Это наборK уравнений сMj+Kj неизвестными; и, при условии, что матрица [Σxy,Σxx] имеет
полный ранг, необходимым и достаточным условием для идентифицируемости параметров
j-го уравнения является K ≥Mj +Kj .
Если это условие выполнено, то любого подмножества уравнений (19) размера Mj + Kj

будет достаточно, чтобы определить γ�j и β∗j . Однако нам особо интересен набор изMj +Kj

независимых уравнений в форме[
S′�Π

′ΣxyS� S′�Π
′ΣxxS∗

S′∗ΣxyS� S′∗ΣxxS∗

][
γ�j

β∗j

]
=

[
S′�Π

′Σxyej

S′∗Σxyej

]
, (20)

полученной умножением слева уравнения (19) на матрицу [ΠS�, S∗]′. Эти уравнения, полу-
ченные при использовании лишь связей между параметрами нашей модели и моментами
векторов данных x и y, должны быть основой любой приемлемой оценки параметров инди-
видуальных структурных уравнений, независимо от предпосылок, из которых она получена.

5 Оценивание одиночного структурного уравнения методом наименьших
квадратов

Рассмотрим тождество ηt•Γ = −εt•, описывающее связь между структурной и приведенной
ошибками. Оно содержит равенство ηt•γ•j = −εtj , которое можно использовать для придания
j-му структурному уравнению вида

(yt• − ηt•)γ•j + xt•β•j = 0. (21)

Это уравнение модели ошибок в переменных, в которой ошибки распространяются только
на подмножество переменных.
Проигнорируем индекс, указывающий на расположение j-го структурного уравнения в си-

стеме M уравнений. Если бы дисперсионная матрица V[ηt•] = Ω была известна, то оценки
параметров γ и β получались бы путем нахождения допустимых значений переменных, ми-
нимизирующих функцию

T∑
t=1

ηt•Ω
−1η′t• =

T∑
t=1

(yt• − µt•)Ω−1(yt• − µt•)′, где µt• = yt• − ηt• = xt•Π, (22)

при ограничении

µt•γ + xt•β = 0. (23)

Последнее ограничение следует из соотношения ΠΓ +B = 0, связывающего параметры при-
веденной и структурной моделей. Вместе уравнения (21)–(23) составляют постановку задачи,
для которой Pollock (1979) получил оценки параметров структурной модели.
Минимизация выражения (22) происходит в два шага. Для начала можно заметить, что при

фиксированных значениях γ и β уравнение (23) определяет гиперплоскость в пространстве
размерности K + M , содержащую векторы [yt•, xt•]′, состоящие из наблюдений переменных
системы. Точка [µt•, xt•]′ содержится в данной гиперплоскости, и в метрике, определенной
матрицей Ω−1, квадрат расстояния от нее до соответствующего вектора наблюдений равен

‖yt• − µt•‖2Ω−1 = (yt• − µt•)Ω−1(yt• − µt•)′. (24)

Сначала минимизируем это расстояние для любых заданных γ и β. Затем найдем те значе-
ния γ и β, которые минимизируют сумму из квадратов расстояний, отраженную в формуле
(22). Поэтому рассмотрим следующую функцию Лагранжа:

L = (yt• − µt•)Ω−1(yt• − µt•)′ + 2λ(µt•γ + xt•β). (25)
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Приравнивая производную этой функции по µ′t• к нулю, получим условие первого порядка
на минимум расстояния

−(yt• − µt•)Ω−1 + λγ′ = 0, (26)

из которого следует, что

(yt• − µt•)Ω−1 = λγ′, (27)

или

(yt• − µt•) = λγ′Ω. (28)

Вместе эти два уравнения дают

(yt• − µt•)Ω−1(yt• − µt•)′ = λ2γ′Ωγ. (29)

Но, умножая (28) справа на γ и пользуясь соотношением −µt•γ = xt•β, получим:

yt•γ − µt•γ = yt•γ + xt•β = λγ′Ωγ, (30)

откуда следует, что

λ =
yt•γ + xt•β

γ′Ωγ
.

Таким образом, (29) можно представить в следующем виде:

(yt• − µt•)Ω−1(yt• − µt•)′ =
(yt•γ + xt•β)2

γ′Ωγ
. (31)

Введем матрицы Y ′ = [y′1•, y
′
2•, . . . , y

′
t•] и X ′ = [x′1•, x

′
2•, . . . , x

′
t•], содержащие в себе весь на-

бор наблюдений в системе за T периодов. Тогда выражение для суммы квадратов отклонений
наблюдений от регрессионной гиперплоскости принимает вид

T∑
t=1

(yt• − µt•)Ω−1(yt• − µt•)′ =
(Y γ +Xβ)′(Y γ +Xβ)

γ′Ωγ
. (32)

Целевая функция (32) должна быть минимизирована при ограничениях, учитывающих
всю априорную информацию о γ и β. В сочетании с информацией, содержащейся в вы-
борке Y и X, этой априорной информации должно быть достаточно для идентификации
параметров структурной модели. Априорная информация о γ и β обычно имеет форму ис-
ключающих ограничений, указывающих на то, что некоторые переменные, присутствующие
в расширенной системе, отсутствуют в конкретном структурном уравнении. Также следует
учесть правило нормировки, указывающее на то, что один из элементов yt• является зависи-
мой переменой в конкретном уравнении.
Общепринятым способом выражения априорной информации о параметрах является за-

пись уравнения в виде

R′1γ +R′2β = r. (33)

В случае, если все ограничения исключающие, то, пока элементы вектора r равны нулю,
соответствующие элементы матриц R′1 и R′2 будут равны нулям и единицам, кроме соот-
ветствующего нормирующему правилу случая, когда элемент r равен −1. Возвращаясь к
уравнению (17), получим, что [R�, 0] = R1 и [0, R∗] = R2.



Стефен Поллок: Оценивание структурных уравнений 55

Выпишем лагранжиан оптимизационной задачи оценивания параметров структурной мо-
дели при ограничениях:

L =
(Y γ +Xβ)′(Y γ +Xβ)

γ′Ωγ
+ 2κ′(R′1γ +R′2β − r). (34)

Дифференцируя его по γ, используя формулу производной произведения и приравнивая
результат к нулю, получим

(Y γ +Xβ)′Y
γ′Ωγ

− (Y γ +Xβ)′(Y γ +Xβ)γ′Ω
(γ′Ωγ)2

+ κ′R′1 = 0. (35)

Определив новый множитель µ = κγ′Ωγ и умножив обе части (35) на γ′Ωγ, получим урав-
нение, транспонированное к которому имеет вид

Y ′Y γ + Y ′Xβ −
{

(Y γ +Xβ)′(Y γ +Xβ)
γ′Ωγ

}
Ωγ +R1µ = 0. (36)

Далее, дифференцируя функцию Лагранжа (34) по β и приравнивая результат к нулю, по-
лучаем уравнение

(Y γ +Xβ)′X
γ′Ωγ

+ κ′R′2 = 0, (37)

которое при умножении на γ′Ωγ и транспонировании дает

X ′Y γ +X ′Y β +R2µ = 0. (38)

Комбинируя уравнения (36) и (38) вместе с уравнением ограничений (33), получим следую-
щую систему: Y ′Y − λΩ Y ′X R1

X ′Y X ′X R2

R′1 R′2 0

 γ
β
µ

 =

 0
0
r

 , (39)

где

λ =
{

(Y γ +Xβ)′(Y γ +Xβ)
γ′Ωγ

}
. (40)

Чтобы использовать эти уравнения для оценивания параметров структурного уравнения,
следует оценить значение Ω, дисперсионной матрицы шоков приведенной формы модели

Ω = V[ηt•] = E

[
(yt• − xt•Π)′(yt• − xt•Π)

]
. (41)

Прямое применение метода моментов дает подходящую оценку

Ω̂ =
1
T

(Y −XΠ̂)′(Y −XΠ̂) =
1
T
Y ′
{
I −X(X ′X)−1X ′

}
Y, (42)

где Π̂ = (X ′X)−1X ′Y – оценка коэффициентов приведенной модели из уравнения (6).
Вместе уравнения (39) и (40) составляют нелинейную систему, которую следует решать

итерационными методами, чтобы оценить структурные параметры. Можно привести итера-
ционный алгоритм решения системы. На первом шаге производится присвоение λ = λ(0) = T
в уравнении (39). В результате решения уравнения получаем оценки первого приближения
γ(1) и β(1). Подстановка этих оценок в (40) дает обновленный коэффициент λ(1), которым за-
меним λ(0) = T . При вторичном решении уравнения (39) с λ = λ(1) получаем оценки второго
порядка γ(2) и β(2).



56 Квантиль, №2, март 2007 г.

Несложно понять, как этот алгоритм обобщается на любое количество итераций. Проце-
дуру можно остановить, когда значения γ и β, полученные из последовательных итераций,
приблизительно равны. На практике четырех-пяти циклов бывает достаточно.
Значения γ(1) и β(1), возникающие на первом шаге алгоритма, на самом деле являются

оценками 2ШМНК. Значения, к которым сходится алгоритм, являются оценками ММПОИ.
Еще две итерационные схемы, начинающиеся с 2ШМНК-оценок и сходящиеся к ММПОИ-
оценкам, были представлены в Pollock (1983). Первая из них производит итерации с учетом
последующих оценок Π, что позволяет учитывать информацию об ограничениях на струк-
турные параметры, тогда как второй метод производит итерации с учетом оценки Ω при
ограничениях.

6 Стандартные формы оценок

Полезно вывести стандартные формы уравнений для 2ШМНК- и ММПОИ-оценивания, ис-
пользуя систему из уравнений (39) и (40). Для начала примем обычное допущение, что,
не считая правила нормализации, которое мы проигнорируем, априорные ограничения на
γ и β принимают вид исключающих ограничений в форме отсутствия в интересующем нас
структурном уравнении некоторых переменных, присутствующих в расширенной системе.
Примем форму записи Y = [Y∗, Y∗∗] и X = [X∗, X∗∗], где Y∗∗ и X∗∗ – матрицы исключенных

переменных, и пусть первый столбец Y∗ равен вектору наблюдений зависимой переменной
структурного уравнения. В таком случае решаемые уравнения принимают вид[

Y ′∗Y∗ − λΩ̂∗ Y ′∗X∗
X ′∗Y∗ X ′∗X∗

] [
γ∗
β∗

]
=
[

0
0

]
, (43)

λ =
{

(Y∗γ∗ +X∗β∗)′(Y∗γ∗ +X∗β∗)
γ′∗Ω∗γ∗

}
, (44)

Ω̂∗ =
1
T
Y ′∗
{
I −X(X ′X)−1X ′

}
Y∗. (45)

При решении второго уравнения системы (43), представляющего из себяX ′∗Y∗γ∗+X ′∗X∗β∗ =
0, получаем

β∗ = −(X ′∗X∗)
−1X ′∗Y∗γ∗. (46)

При подстановке обратно в первое уравнение системы (43) получаем

(Y ′∗Y∗ − λΩ̂∗)γ∗ + Y ′∗X∗(X
′
∗X∗)

−1X ′∗Y∗γ∗ = 0, (47)

что можно переписать как{
Y ′∗(I − P∗)Y∗ − λΩ̂∗

}
γ∗ = 0, где Ω̂∗ =

1
T
Y ′∗(I − P )Y∗, (48)

P = X(X ′X)−1X ′ и P∗ = X∗(X ′∗X∗)
−1X ′∗.

Заметим, что первое уравнение в (48) имеет форму уравнения для оценки модели ошибок
в переменных. Стоит осознать этот факт, и альтернативные способы нахождения оценок γ∗
и β∗ напрашиваются сами собой. Сначала уравнение (48) решается путем нахождения ха-
рактеристического корня λ и соответствующего характеристического вектора γ∗, используя
любую стандартную технику, например, степенной метод.
Такая методология позволяет находить значение γ∗ при произвольных ограничениях, на-

пример, при нормирующем ограничении, присваивающем первому элементу вектора γ∗ зна-
чение −1. Путем подстановки правильно нормированной γ∗ обратно в уравнение (46) можно
найти оценку β∗.
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Численные результаты работы этой схемы в точности те же, что получились бы при ис-
полнении описанного ранее итерационного алгоритма до полной сходимости. На самом деле
этот метод нахождения ММПОИ-оценок был общим результатом двух достаточно непохожих
друг на друга выводов Anderson & Rubin (1949) и Koopmans, Rubin & Leipnik (1950).
Теперь рассмотрим случай, когда определяющие оценки уравнения нормируются с самого

начала. Определим вектора [−1, γ′�] = γ′∗ и [y0, Y�] = Y∗ для удобства умножения. В таком
случае структурное уравнение, ранее записывавшееся как Y∗γ∗ + X∗β∗ + ε = 0, преобразу-
ется в y0 = Y�γ� + X∗β∗ + ε, и соответствующая система уравнений, определяющая оценки
параметров, выглядит как y′0y0 − λω̂00 y′0Y� − λω̂0� y′0X∗

Y ′�y0 − λω̂�0 Y ′�Y� − λΩ̂�� Y ′�X∗

X ′∗y0 X ′∗Y� X ′∗X∗


 −1
γ�

β∗

 =

 0
0
0

 , (49)

где

Ω̂∗ =
[
ω̂00 ω̂0�
ω̂�0 Ω̂��

]
. (50)

Игнорируя первое уравнение системы, служащее для выражения λ через γ� и β∗, а также
преобразуя оставшиеся уравнения, получаем систему[

Y ′�Y� − λΩ̂�� Y ′�X∗
X ′∗Y� X ′∗X∗

] [
γ�
β∗

]
=
[
Y ′�y0 − λω̂�0

X ′∗y0

]
. (51)

Положим λ = T . Это не только то значение, которое λ принимает на первом шаге ите-
рационного алгоритма, описанного выше в разделе 5, но и значение, приводящее уравнения
в соответствие с условиями на моменты (16) (по этой причине λ = T можно было бы опи-
сать как асимптотическое значение, в свете анализа Anderson, 2005). Решением полученной
системы будет 2ШМНК-оценка.
Перепишем уравнения, определяющие 2ШМНК-оценку, в более общей форме при помощи

определения (42). Получаем

Y ′Y − T Ω̂ = Y ′Y − (Y −XΠ̂)′(Y −XΠ̂) = Y ′Y − Y ′(I − P )Y = Y ′PY = Π̂′X ′XΠ̂, (52)

где P = X(X ′X)−1X ′. Также отметим, что X ′Y = X ′
{
X(X ′X)−1X ′

}
Y = X ′XΠ̂. Используя

эти результаты, оценочные уравнения (51) можно преобразовать в

[
Π̂′X�X

′XΠ̂X� Π̂′X�X
′X∗

X ′∗XΠ̂X� X ′∗X∗

] [
γ�
β∗

]
=
[

Π′X�X
′XΠ̂X0

X ′∗XΠ̂X0

]
, (53)

где XΠ̂X� = X(X ′X)−1X ′Y� и XΠ̂X0 = X(X ′X)−1X ′y0. Пользуясь последним равенством,
перепишем уравнения в виде[

Π̂′X�X
′Y� Π̂′X�X

′X∗
X ′∗XY� X ′∗X∗

] [
γ�
β∗

]
=
[

Π′X�X
′y0

X ′∗Xy0

]
, (54)

являющимся прямым аналогом уравнений (20), описывающих связи между популяционными
моментами и параметрами структурного уравнения.
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7 Двухшаговый метод наименьших квадратов и метод инструментальных
переменных

Уравнения на оценки 2ШМНК были независимо получены в Basmann (1957) и Theil (1958)
с помощью подходов, сильно отличающихся от использованного в данной работе. Подход
авторов заключался в подробном изучении причин того, почему невозможно получить со-
стоятельные оценки параметров структурного уравнения методом наименьших квадратов.
Причина провала МНК-оценивания заключается в нарушении ключевого положения ре-

грессионного анализа о некоррелированности ошибок с объясняющими переменными правой
части уравнения. В уравнении y0 = Y�γ� +X∗β∗ + ε присутствует прямая зависимость Y� от
структурных ошибок ε. Ошибки, однако, независимы от экзогенных переменных X∗.
Первоначальные выводы 2ШМНК-оценок основывались на идее, что можно очистить пе-

ременные Y� от их зависимости от ε, после чего стандартная регрессия методом наименьших
квадратов становится приемлемым способом оценивания. Таким образом, если бы XΠX�
были доступны, то ими можно было бы заменить Y�, и проблема зависимости была бы пре-
одолена.
Несмотря на то, что значение XΠX� неизвестно, его состоятельная оценка доступна в

виде Ŷ� = XΠ̂X�. Нахождение Π̂X� представляет собой первый шаг процедуры 2ШМНК.
Применение МНК к уравнению yo = Ŷ�γ�+X∗β∗+e является вторым шагом. Совместно эти
этапы представляют собой подход Theil (1958), давшего имя оценке двухшагового метода
наименьших квадратов.
Альтернативный подход, приводящий к той же оценке 2ШМНК, осуществляется через

метод инструментальных переменных. Суть этого метода состоит в нахождении ряда пере-
менных, коррелированных с регрессорами, но некоррелированных с ошибками.
В случае структурного уравнения подходящими инструментальными переменными будут

переменные, экзогенные ко всей системе, содержащиеся в матрице X. Умножая слева струк-
турное уравнение на X ′, получим

X ′y0 = X ′Y�γ� +X ′X∗β∗ +X ′ε. (55)

В этой системе перекрестные члены соответствуют матрицам моментов, имеющим следую-
щие пределы:

plim(T−1X ′y0) = Σxye0, plim(T−1X ′Y�) = ΣxyS�, plim(T−1X ′X∗) = ΣxxS∗, (56)
plim(T−1X ′ε) = 0.

При замене матриц моментов на их предельные значения получим уравнение

Σxye0 = ΣxyS�γ� + ΣxxS∗β∗, (57)

ранее уже встречавшееся, см. (19). В этой системе K уравнений иM�+K∗ параметров. Мож-
но предположить, что [Σxy,Σxy] имеет полный ранг, в этом случае необходимым условием
идентифицируемости параметров γ� и β∗ является K ≥ M� + K∗, смысл которого в том,
что число оцениваемых структурных параметров системы не должно превышать количества
экзогенных переменных.
Эмпирическим аналогом (57) является уравнение

X ′y0 = X ′Y�γ� +X ′X∗β∗. (58)

В случае, если K = M� + K∗, это уравнение можно явно разрешить и получить оценки.
Однако если K > M�+K∗, то уравнения алгебраически несовместны. В этом случае говорят,
что его параметры сверхидентифицированы. Для разрешения этой несовместности можно
применить к (55) обобщенный метод наименьших квадратов. Ошибка в (55), X ′ε, имеет
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дисперсионную матрицу V[X ′ε] = σ2X ′X. При использовании ее в ОМНК-оценивании мы
снова получим оценку 2ШМНК.
Basmann (1957) в своей работе получил оценку 2ШМНК, следуя описанному ОМНК-

подходу. Эту оценку также можно рассматривать в рамках метода инструментальных пе-
ременных, как это было сделано в Sargan (1958).
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Estimation of Structural Econometric Equations
Stephen Pollock

Queen Mary College, University of London, United Kingdom

Derivations are offered for the LIML and the 2SLS estimators of single equations of
the classical econometric simultaneous-equation system that differ from the usual ones.
By assimilating both estimators to the method of moments, their essential similarities
are highlighted. The LIML estimator is derived from a least-squares criterion that
exploits the interpretation of the structural equation as an error-in-variables model,
and the 2SLS estimator is obtained by an approximation that is asymptotically valid.
The LIML estimator may be calculated via an iterative procedure that begins with the
2SLS estimator. The conventional derivations of the 2SLS estimator are also reviewed.
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Оптимальные инструменты?

Станислав Анатольев†

Российская экономическая школа, Москва

Настоящее эссе содержит краткий обзор оптимального инструментирования в ли-
нейных и нелинейных моделях, как кросс-секционных, так и на стационарных
временных рядах. Разобраны примеры разумного построения инструментов.

1 Безусловные кросс-секционные модели

Рассмотрим привычное линейное уравнение с инструментальными переменными

y = x′β + e, E[ze] = 0,

где x является k × 1 вектором объясняющих переменных («регрессоров»), β – оцениваемым
k × 1 вектором параметров, z – l × 1 вектором базовых экзогенных инструментов, l > k.
Инструменты используются из-за потенциальной эндогенности объясняющих переменных. В
частном случае линейной регрессии имеем z = x и l = k. Пусть имеется случайная выборка
{(xi, yi, zi)}ni=1, т.е. рассматриваются кросс-секции.
Вспомним необходимые условия качества базовых инструментов z.

• Условие «годности» инструментов, т.е. их некоррелированности с ошибками:

E[ze] = 0.

• Условие «релевантности» инструментов, т.е. их коррелированности с регрессорами:

Qxz
k×l

= E[xz′] – матрица полного ранга k.

• Условие линейной «неповторяемости» инструментов:

Qzz
l×l

= E[zz′] – невырожденная матрица.

В случае точной идентификации (l = k) используется простая оценка инструментальных
переменных (ИП)

β̂IV =

(
n∑
i=1

zix
′
i

)−1 n∑
i=1

ziyi.

В случае сверхидентификации (l > k) мы из определенных проекционных соображений стро-
им оценку двухшагового метода наименьших квадратов (2ШМНК):

β̂2SLS =

 n∑
i=1

xiz
′
i

(
n∑
i=1

ziz
′
i

)−1 n∑
i=1

zix
′
i

−1
n∑
i=1

xiz
′
i

(
n∑
i=1

ziz
′
i

)−1 n∑
i=1

ziyi.
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Заметим, что эту оценку можно переписать как

β̂2SLS =

(
n∑
i=1

ζ̂ix
′
i

)−1 n∑
i=1

ζ̂iyi,

где ζ̂i представляет собой i-е «наблюдение» вектора

ζ̂
k×1

=
1
n

n∑
j=1

xjz
′
j

 1
n

n∑
j=1

zjz
′
j

−1

z = Q̂xz
k×l

Q̂−1
zz
l×l

z
l×1
,

являющегося определенным линейным преобразованием базового инструмента z. Сама же
2ШМНК-оценка выглядит как обычная (т.е. как будто бы при точной идентификации) ИП-
оценка с инструментом ζ̂i для i-го наблюдения.
Известно, что при условной гетероскедастичности асимптотически эффективной является

не 2ШМНК, а эффективная ОММ-оценка

β̂GMM =

 n∑
i=1

xiz
′
i

(
n∑
i=1

ziz
′
iê

2
i

)−1 n∑
i=1

zix
′
i

−1
n∑
i=1

xiz
′
i

(
n∑
i=1

ziz
′
iê

2
i

)−1 n∑
i=1

ziyi

=

(
n∑
i=1

ζ̂ix
′
i

)−1 n∑
i=1

ζ̂iyi,

которая также выглядит как обычная ИП-оценка с инструментом ζ̂, который является ли-
нейной комбинацией базового инструмента:

ζ̂
k×1

=
1
n

n∑
j=1

xjz
′
j

 1
n

n∑
j=1

zjz
′
j ê

2
j

−1

z = Q̂xz
k×l

Q̂−1
zze2
l×l

z
l×1
.

Отсюда следует естественная интерпретация: эффективная ОММ-оценка (или 2ШМНК-
оценка в случае условной гомоскедастичности) берет первоначальные инструменты z (их l
штук) и умножает их слева на выписанную выше последовательность матриц, имеющую в
совокупности размерность k × l. Таким образом берутся, пусть и сложные, линейные ком-
бинации от базовых инструментов так, чтобы получился точно идентифицирующий инстру-
мент. Используемое взвешивание является оптимальным, ибо мы рассматриваем эффектив-
ный ОММ. Таким образом, эффективный ОММ неявно «ужимает» ячейки с информацией
до необходимого размера оптимальным образом. Приведенный выше ζ̂ называется опти-
мальным инструментом. Используя популяционные аналоги, можно получить (конечно же,
недоступный) идеальный оптимальный инструмент, который асимптотически эквивален-
тен ζ̂:

ζ = QxzQ
−1
zze2

z,

где Qzze2 = E[zz′e2].

2 Условные кросс-секционные модели

Большинство линейных моделей в современной эконометрике имеют вид

y = x′β + e, E[e|z] = 0.

Здесь те же обозначения, что использовались ранее; единственное отличие – в условности
ограничения E[e|z] = 0. Действительно, в той же линейной регрессии (т.е. при z = x) мы
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имеем ограничение E[e|x] = 0, а не E[xe] = 0; последнее условие определяет всего лишь
линейную проекцию и моделью не является. Мы продолжаем рассматривать случай кросс-
секций.
В такой модели не только сами базовые инструменты z и их линейные комбинации могут

использоваться в качестве инструментов, но и любые нелинейные функции от z. Действи-
тельно, для любой функции f : Rl → R

k инструмент f(z) является годным: E[f(z)e] = 0.
Естественно, подразумеваются существование всех используемых моментов и релевантность
f(z). Какую функцию f выбрать наиболее выгодно с точки зрения максимизации асимпто-
тической эффективности? Тождественную, логарифмическую, синусоидальную?
Конечно, не все так просто. Как минимум, форма функции должна зависеть от свойств

рассматриваемой задачи. Обратимся вновь к случаю z = x. При условной гомоскедастич-
ности мы, естественно, применяем МНК, что соответствует выбору тождественной функции
в качестве f ; при условной же гетероскедастичности мы применили бы ОМНК (отвлекаясь
пока от проблематичности его реализации), что соответствует выбору f(x) = x/E[e2|x]. Ока-
зывается, что и в общем случае оптимальный инструмент имеет похожую простую форму
(Chamberlain, 1987)

ζ =
E [x|z]
E [e2|z]

.

Несмотря на простоту формы оптимального инструмента, его практическая реализация
проблематична: в формуле фигурируют условные матожидания, о которых в данной задаче
наверняка ничего не известно, поэтому их надо оценивать, причем если это делать честно,
следует применять непараметрические методы. В данном контексте было предложено приме-
нять метод ближайших соседей (Robinson, 1987) и разложения в ряды (Newey, 1990), помимо
прочего. Конечно, это не очень приятно. К тому же у исследователя должна быть солидного
размера выборка для получения терпимой точности непараметрического оценивания, иначе
асимптотика будет «работать» плохо.

3 Оптимальные инструменты в моделях временных рядов

В моделях временных рядов теория и практика оптимальных инструментов сильно услож-
няются, но и становятся более интересными. Обычно модель имеет вид

yt = x′tβ + et, E [et|=t] = 0,

где xt is k × 1, zt – `× 1 базовый инструмент, а =t содержит информацию в zt, zt−1, . . . . Все
ряды предполагаются стационарными и эргодическими. Максимальное множество годных
инструментов «дважды бесконечно»: во-первых, как в предыдущем разделе, оно включает
все нелинейные функции от zt, а во-вторых, и все лаги (также вместе с нелинейными функци-
ями от них) zt−j , j > 0. Скомбинировать оптимальным образом имеющуюся в инструментах
и их предыстории информацию является в общем случае сверхзадачей. Мы кратко опи-
шем имеющиеся теоретические результаты в разной сложности задачах; подробности можно
узнать в Anatolyev (2007) и в цитируемых там источниках.
Если задача относится к категории «однопериодных», т.е. ошибка et представляет собой

мартингальное приращение по отношению к своему прошлому (грубо говоря, серийно некор-
релирована), то форма оптимального инструмента следующая:

ζt =
E [xt|=t]
E

[
e2
t |=t

] .
Заметим, что эта форма в точности та же, какую мы наблюдали в предыдущем разделе.
Например, рассмотрим условно гомоскедастичную авторегрессию AR(k)

yt = ρ1yt−1 + ρ2yt−2 + · · ·+ ρkyt−k + εt,
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где εt – строгий белый шум. Очевидно, оптимальный инструмент ζt пропорционален вектору
xt = (yt−1 yt−2 · · · yt−k)′, что сводит дело к оцениванию с помощью МНК.
Если задача относится к категории «многопериодных», т.е. ошибка et серийно коррелиро-

вана до ненулевого конечного порядка q, и наличествует условная гомоскедастичность, то
форма оптимального инструмента (точнее, рекурсивное соотношение для него) следующая
(Hansen, 1985):

Θ(L)ζt = E

[
Θ(L−1)−1xt|=t

]
,

где Θ(L) = θ0+θ1L+· · ·+θqLq – лаговый полином из разложения Вольда ошибки: et = Θ(L)εt.
Например, в «двухпериодной» (т.е. q = 1) условно гомоскедастичной ARMA(1,1)-модели

yt = ρyt−1 + εt − θεt−1,

где εt – строгий белый шум, оптимальный инструмент представим в виде

(1− θL) ζt =
1

1− θL
yt−2,

или в конечном счете

ζt =
∞∑
i=1

iθi−1yt−1−i.

Интересно, что оптимальный инструмент в этом случае задействует всю предысторию «объ-
ясняющей» переменной, причем взвешивает ее старые значения с затуханием, чуть более
медленным, чем экспоненциальное. Задействование всей предыстории – это последствие мно-
гопериодности задачи. Можно сравнить данный случай с рассмотренным выше случаем AR-
модели, где оптимальный инструмент игнорирует предысторию вовсе.
Наконец, в самой общей категории задач – «многопериодных», т.е. с серийно коррелиро-

ванной до ненулевого конечного порядка q ошибкой et, в присутствии условной гетероскеда-
стичности – форма оптимального инструмента следующая (Anatolyev, 2003):

Φt(L)ζt = E

[
Ψt(L−1)xt|=t

]
,

где лаговые полиномы Φt(L) и Ψt(L) на этот раз зависят от момента времени t. Определя-
ются последние из сложной нелинейной системы (фактически функциональных) уравнений,
имеющей множественные решения. Дополнительное условие стабильности рекурсии, при-
веденной выше, выделяет из множества решений искомое, определяющее оптимальный ин-
струмент. Более того, увы, искомое решение не выражаемо в явном виде. Чтобы взглянуть,
как эта система выглядит, рассмотрим случай «двухпериодной» задачи (т.е. q = 1), когда
ωt = E[e2

t |=t], γt = E [etet−1|=t] , E [etet−j |=t] = 0 при j > 1. Тогда рекурсия для оптимального
инструмента выглядит как

ζt = φt(ζt−1 − γ−1
t δt),

а система имеет следующий вид:

γt + φt
(
ωt + Et

[
φt+1γt+1|=t

])
= 0,

δt = E

[
xt + φt+1δt+1|=t

]
.

Наконец, условие стабильности имеет вид

E[log |φt|] < 0.

Систему можно разрешить в явном виде лишь в случае условной гомоскедастичности, и
оптимальный инструмент тогда сводится к рассмотренному в предыдущей категории задач.
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Очевидно, что оптимальные инструменты, имеющие такую сложную форму, почти невоз-
можно реализовать на практике, по крайней мере в чистом виде (не сильно успешные попыт-
ки описаны в Anatolyev, 2007). Поэтому большее распространение получила идея сократить
множество, в котором ищется оптимальный инструмент, таким образом жертвуя какой-то
долей асимптотической эффективности, зато приобретая надежду, что результирующий ин-
струмент будет иметь не такую сложную форму, и его будет не так трудно воплотить в жизнь
на практике.
Наиболее интуитивным подмножеством всего множества годных инструментов является

пространство линейных комбинаций базовых инструментов. То есть жертвуются все нели-
нейные инструменты, зато используется вся предыстория. Очевидно, что жертва может быть
значительной, если, например, вновь вспомнить МНК и ОМНК в линейной регрессии. Ведь
МНК как раз использует линейным образом регрессоры, а вот использование ОМНК требует
нелинейного взвешивания регрессора. С другой стороны, мы знаем, что реализовать МНК
гораздо проще, чем ОМНК (ведь форму условной гетероскедастичности мы, конечно же,
не знаем). А если условная гетероскедастичность несильная, то, возможно, мы не очень-то
много и теряем.
Теория так называемых линейных оптимальных инструментов в наиболее общем виде

разработана в West, Wong & Anatolyev (2002). Например, рассмотрим условно гетероскеда-
стичную авторегрессию AR(1)

yt = ρyt−1 + εt,

где εt – симметрично распределенное мартингальное приращение. Тогда оптимальный ин-
струмент равен

ζt =
∞∑
i=1

ρr−1

τ r
εt−i,

где τ r = E[ε2
t ε

2
t−r]E[ε2

t ]
−2. В условно гетероскедастичной же ARMA(1,1)-модели

yt = ρyt−1 + εt − θεt−1,

где εt – строгий белый шум, оптимальный инструмент выглядит еще более громоздко:

ζt =
∞∑
i=1

φiεt−1−i,

где

φ1 =

(
1 +

∞∑
i=1

θ2i τ1

τ i+1

)−1 ∞∑
i=1

θi−1 ρ
i − θi

τ i+1
, φr =

∞∑
i=0

θi
ρj+i − θj+i (1 + θφ1τ1)

τ r+i+1
.

Теперь в обоих примерах оба оптимальных инструмента задействует всю предысторию ре-
грессора. К сожалению, правда заключается в том, что такой «пассивный» способ эксплу-
атировать условную гетероскедастичность не дает большого выигрыша по сравнению с ее
неэксплуатацией. То есть, например, в AR(1)-модели оптимальная ИП-оценка по асимпто-
тическим свойствам гораздо ближе к МНК, чем к ОМНК (см. Anatolyev, 2007). С другой
стороны, вся система весов зависит от сравнительно легко оцениваемого набора параметров
(по крайней мере, если ввести параметризацию для ε2

t типа ARCH), не содержащих условных
матожиданий.
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4 Нелинейные модели

Всю представленную выше теорию с определенными модификациями можно применять и к
нелинейным моделям регрессионного типа

y = m(x, β) + e, E[e|z] = 0,

а также к еще более общим моделям

E[m(x, β)|z] = 0.

Разумеется, при этом после расчета оптимальных или «почти оптимальных» инструментов
необходимо применять численную минимизацию ОММ-критерия, что в общем-то приходится
делать независимо от выбора инструментов.
Более того, на этапе построения и расчета оптимальных инструментов необходим дополни-

тельный этап получения предварительных состоятельных оценок параметров β. Причина в
том, что объект, выполняющий в нелинейной модели функцию регрессора x – это так называ-
емый квазирегрессор ∂m(x, b)/∂b, оцененный в точке b = β (в линейном случае m(x, β) = x′β,
и квазирегрессором является сам регрессор). Дополнительный этап получения предваритель-
ных оценок обуславливается как раз зависимостью квазирегрессора от неизвестного пара-
метра. Но состоятельную оценку обычно получить относительно легко (например, прогнать
ОММ с неоптимально подобранными инструментами, скажем, с базовыми). Получив состоя-
тельную оценку для β и подставив ее в выражение для квазирегрессора, следует оцененный
квазирегрессор и использовать вместо x во всех формулах предыдущих разделов. В разде-
лах 6–7 приводится последовательность действий для двух актуальных нелинейных моделей.

5 Выводы для практической работы

Что полезного может вынести эконометрист-практик из представленной выше теории оп-
тимальных инструментов? Очевидно, в сложных задачах использование теории «по полной
программе» затруднительно ввиду сложности конструируемых объектов даже на популя-
ционном уровне, а тем более из-за трудностей в реализации в конкретной выборке. Тем не
менее, некоторые упрощенные версии оптимальных или «почти оптимальных» инструментов
заслуживают пристального внимания. В некоторых ситуациях промежуточной целью может
служить построение «хороших», то есть сильных инструментов, с целью избежать проблем,
связанных с использованием слабых инструментов (см. Цыплаков, 2007, раздел 6). В любом
случае теорию полезно знать для лучшей ориентации во многих практических ситуациях.
Например, пусть есть основания считать, что в конкретной однопериодной (или кросс-

секционной) задаче очень сильная условная гетероскедастичность. Значит, в такой ситуации
использование оптимального инструмента должно дать большую отдачу, чем в случае сла-
бой гетероскедастичности, при которой идея оптимального инструментирования не стоит
выделки. Другая ситуация – известно, что ошибка в задаче сильно автокоррелирована, а
условная гетероскедастичность, наоборот, слабая. В таком случае мудрым решением будет
построить инструмент, который был бы оптимальным в отсутствии гетероскедастичности во-
обще, ибо пренебрежение гетероскедастичностью существенно упрощает процесс реализации
оптимального инструмента. Конечно, такой инструмент не будет исконно оптимальным, ибо
мы используем неверную посылку при его построении, но он несильно, скорей всего, будет
отличаться от исконно оптимального, если условная гетероскедастичность и впрямь слабая.
Далее мы разбираем две актуальные модели, для которых применяем теорию оптималь-

ных инструментов и высказанные выше соображения для построения если не совсем опти-
мальных, то по крайней мере удачных инструментов. Один из примеров, попроще, – кросс-
секционный; другой, посложнее, – на временных рядах.
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6 Пример: нелинейная функция потребления

Обратимся к задаче оценивания нелинейной функции потребления:

C = µ+ δY γ + ε,

где C – потребление, Y – доход, а ε – ошибка со свойством E[ε|Y ] = 0. Подразумевает-
ся наличие случайной выборки. Вектором истинных параметров является β = (µ, δ, γ)′.
В данной ситуации входящие в регрессионную функцию переменные экзогенны, поэтому,
скажем, НЛМНК, который неявно подразумевает в качестве инструмента квазирегрессор
(1, Y γ , δY γ ln(Y ))′, дает состоятельные и асимптотически нормальные оценки. Их-то и мож-
но использовать в качестве предварительных; назовем их β̂0 = (µ̂0, δ̂0, γ̂0)′.
В оцениваемом уравнении наверняка имеется сильная гетероскедастичность, например, из-

за эффекта размера. Оптимальный инструмент согласно разделу 2 равен отношению квази-
регрессора к скедастичной функции. Поэтому напрашивается параметризация скедастичной
регрессии, например, как

(C − µ̂0 − δ̂0Y
γ̂0)2 = κ+ λY θ + η,

и оценивание ее с помощью НЛМНК. Расчетные значения этой скедастичной регрессии мож-
но считать хорошим приближением для значений скедастичной функции. Возможно, что
вышеуказанная параметризация избыточна, и простая квадратичная функция хорошо бы
приблизила истинную скедастичную функцию; тогда бы для оценивания скедастичной ре-
грессии хватило бы обычного МНК. Впрочем, о качестве параметрической спецификации
лучше судить по обычной регрессионной диагностике. Если же данных много, то скедастич-
ную регрессию лучше оценить непараметрически, тем более что это несложно сделать ввиду
наличия всего одного регрессора; в таком случае конструируемые инструменты претендуют
на звание оптимальных. Мы же, параметризуя скедастичную регрессию, получим в конечном
счете «почти оптимальные» инструменты.
Итак, оценив квазирегрессор, используя предварительные НЛМНК-оценки, и оценив ске-

дастичную функцию, мы делим первое на второе и получаем серию оптимальных или «почти
оптимальных» инструментов, после чего применяем обычный нелинейный метод инструмен-
тальных переменных (см. Цыплаков, 2007, стр. 36). Внимательный читатель должен заме-
тить, что описанные в этом примере действия – это фактически алгоритм обобщенного нели-
нейного метода наименьших квадратов. Это не совпадение, а следствие кросс-секционного
контекста задачи и отсутствия эндогенности в регрессорах.

7 Пример: высокочастотные межтрансакционные доходности

Второй пример касается моделирования высокочастотных доходностей на финансовом рын-
ке. Пусть t0 < t1 < ... < ti < ... – моменты осуществления финансовых трансакций, ti для i-ой
трансакции. Величина di = ti − ti−1 назывется i-ой дюрацией. Далее, если за pti обозначить
цену финансового актива в момент i-ой трансакции, то доходность этой трансакции будет
Ri = ln(pti)− ln(pti−1). Введем понятие нормированной (относительно дюрации) доходности
ri = Ri/

√
di. Рассмотрим недавно предложенную модель Meddahi, Renault & Werker (2006):

E

[
(r2
i − λ)− (r2

i−1 − λ) exp(−κdi−1)
v(κdi)
v(κdi−1)

|=i−2

]
= 0,

где v(x) = (1 − exp(−x))/x и =i = {dj , rj , j ≤ i}. Вектором истинных параметров является
β = (λ, κ)′.
Понятно, что здесь можно найти уйму годных инструментов, но вопрос в том, как по-

строить если не оптимальные, то хотя бы очень хорошие инструменты. В данной задаче мы
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имеем серийную корреляцию в ошибках (задача двухпериодная по построению) и наверняка
сильную условную гетероскедастичность (присущую любым моделям для высокочастотных
финансовых данных). Как мы знаем из раздела 3, явная формула для оптимального инстру-
мента не выведена. Поэтому мы не рассчитываем на оптимальное инструментирование, но
попробуем приблизиться к нему, привлекая соображения из раздела 5. Разумной выглядит
следующая последовательность действий.

• Выбираем небольшой вектор инструментов, измеримых относительно =i−2, например
(1, ln(di−2), ln(di−3), ri−2, ri−3)′ (здесь и далее дюрации прологарифмированы с целью
симметризации распределения инструментов). Применяем ОММ и получаем предвари-
тельные оценки для λ и κ. Используя эти оценки, оцениваем квазирегрессоры ∂mi(β)/∂λ
и ∂mi(β)/∂κ, где mi(β) – выражение в уравнении модели под знаком условного мато-
жидания. Кроме того, оценим дисперсию E[mi(β)2] и автоковариацию первого порядка
E[mi(β)mi−1(β)], откуда получим состоятельную оценку для θ, коэффициента в разло-
жении Вольда mi(β) = εi − θεi−1. Последняя оценка пригодится позже.

• Линейно регрессируем оцененные квазирегрессоры на предикторах из =i−2, а именно,
на всяческих функциях от недавних di−2 и ri−2, например, на

(1, ln(di−2), ri−2, ri−2 ln(di−2), ..., ln(di−4), ri−4, ri−4 ln(di−4))′,

руководствуясь обычными критериями качества регрессионной подгонки (такими как
значения F -статистики), при этом ограничивая количество регрессоров; здесь можно
проявить незаурядную фантазию. Расчетные значения этих двух регрессий можно ис-
пользовать как приближения для E [∂mi(β)/∂λ|=i−2] и E [∂mi(β)/∂κ|=i−2]. Аналогично,
используя предварительные оценки, оцениваем условную дисперсию E[mi(β)2|=i−2] и
условную автоковариацию первого порядка E[mi(β)mi−1(β)|=i−2], линейно регрессируя
оцененные mi(β)2 и mi(β)mi−1(β) на тех же (или других, в зависимости от качества
подгонки) предикторах и получая расчетные значения.

• Довольно простой, но сильный инструмент можно теперь получить, как в предыдущем
примере, разделив оценки проекции квазирегрессоров на оценку условной дисперсии.
Этот инструмент статический, и его построение фактически повторяет алгоритм в пре-
дыдущем примере, игнорируя серийную корреляцию ошибок.

• Напротив, можно игнорировать условную гетероскедастичность, но учесть серийную
корреляцию, что немного более трудоемко. Для этого мы строим проекции не только
самого квазирегрессора, но и его J (скажем, 10) будущих значений, и модифицируем
формулу, приведенную в разделе 3, следующим образом:

ζi = θζi−1 +
J∑
j=0

θjE

[
∂mi+j(β)

∂β
|=i−2

]
+
θJ+1

1− θ
E

[
∂mi(β)
∂β

]
.

Имея оценки для всех задействованных компонент, остается только раскрутить эту ре-
курсию, начав с первого наблюдения и полагая довыборочные значения всех компонент
равными нулю.

• Итак, мы построили два хороших, хотя и не оптимальных инструмента. Заметим, что
каждый из них состоит из двух компонент, т.к. квазирегрессор состоит из двух ком-
понент. Для максимально выгодного использования построенных инструментов необ-
ходимо теперь прогнать ОММ со сверхидентифицирующим инструментом, состоящим,
таким образом, из четырех компонент.
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Результирующий инструмент, строго говоря, не являемся оптимальным. Настоящий опти-
мальный инструмент, как говорилось в разделе 3, имеет очень сложную структуру и задан в
неявном виде. В Anatolyev (2007) описано, как построить так называемый «приблизительно
оптимальный» инструмент, который будет наверняка лучше построенного по вышеприведен-
ной схеме, хотя вряд ли, по мнению автора, намного.
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Слабые инструменты?

Адриан Паган†

Технологический университет Квинсленда, Брисбен, Австралия

Настоящее эссе представляет собой обзор избранной литературы по слабым ин-
струментам. В нем рассматриваются простые модели для иллюстрации проблем,
возникающих из-за слабости инструментов, и методы, предложенные для их ре-
шения. Поскольку литература по данному вопросу находится в процессе развития,
в эссе кратко отражены лишь наиболее свежие результаты.

1 Проблемы, связанные с распределением инструментальной оценки при
слабых инструментах

Рассмотрим простую модель

yt = xtθ + ut,

где ut ∼ i.i.d.(0, σ2
u), E[xtut] 6= 0. Также имеется набор инструментальных переменных zt,

удовлетворяющих E[ztut] = 0. Предположим, что(
zt
xt

)
∼ i.i.d.

((
0
0

)
,

(
σ2
z σzx
σzx σ2

x

))
.

Таким образом, имеются один регрессор и один инструмент. Тогда обычная инструменталь-
ная оценка имеет следующий вид:

θ̂ − θ0 =

(∑
t

ztxt

)−1(∑
t

ztut

)

=
(
T−1

∑
t ztxt

σ̂zσ̂x

)−1(
T−1

∑
t ztut

σ̂zσu

)
σu
σ̂x

= ρ̂−1
zx ρ̂zu ·

σu
σ̂x
, (1)

где σ̂z и σ̂x – оценки стандартных отклонений zt и xt, а ρ̂zx и ρ̂zu – оценки коэффициентов
корреляции (оценка ρ̂zu включает истинное стандартное отклонение ut, σu). Из этого выра-
жения видно, что распределение θ̂ − θ0 зависит от произведения трех случайных величин,
причем считается, что σu/σ̂x быстро сходится к константе, так что для изучения остает-
ся величина ρ̂zu/ρ̂zx. Любые проблемы с распределением θ̂ связаны с ρ̂zx, а именно с тем,
насколько случайной является величина ρ̂zx, и насколько вероятны малые по абсолютному
значению реализации этой случайной величины. Поскольку ρ̂zx стоит в знаменателе, для та-
ких реализаций мы получим большие значения θ̂− θ0, что приведет к скошенной плотности
распределения θ̂ − θ0.
Асимптотическая теория применяется в предположении, что размер выборки достаточно

большой, чтобы воспринимать ρ̂zx как константу и рассматривать

T 1/2(θ̂ − θ0) = ρ̂−1
zx (T 1/2ρ̂zu) · σu

σ̂x
,

?Перевод Б. Гершмана и С. Анатольева. Материал подготовлен на основе лекций, прочитанных автором на
курсах Economics 4202 в университете Нового Южного Уэльса в 2002–2004 гг. и Economics 607 в университете
Джона Гопкинса в 2004 г. Цитировать как: Паган, Адриан (2007) «Слабые инструменты», Квантиль, №2, стр.
71–81. Citation: Pagan, Adrian (2007) “Weak instruments,” Quantile, No.2, pp. 71–81.
†Адрес: School of Economics and Finance, Queensland University of Technology, GPO Box 2434, Brisbane,

QLD 4001, Australia. Электронная почта: a.pagan@qut.edu.au
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и, поскольку T 1/2(ρ̂zu − ρzu) = T 1/2ρ̂zu, ожидается, что T 1/2ρ̂zu будет асимптотически иметь
стандартное нормальное распределение N(0, 1) (если ρzu = 0). Кроме того, все другие ве-
личины сходятся к своим истинным значениям. Тогда при условии ρzx 6= 0 получаем, что
T 1/2(θ̂ − θ0) будет иметь асимптотическое распределение N(0, ρ−2

zx σ
2
u/σ

2
x).

Ситуация осложняется, если ρzx = 0, поскольку тогда при применении того же подхода в
больших выборках происходит деление на нуль. В случае, когда ρzx = 0, инструменты на-
зывают нерелевантными. Они являются годными, так как ρzu = 0, но представляют малый
интерес. Однако можно сказать нечто большее. В частности, предположим, что асимптоти-
чески оценка ρ̂zx также нормально распределена вокруг своего истинного значения (нуля в
нашем случае), то есть T 1/2ρ̂zx сходится по распределению к N(0, v) (если ρzx = 0, то v = 1).
Тогда имеем

θ̂ − θ0 = (T 1/2ρ̂zx)−1(T 1/2ρ̂zu) · σu
σ̂x
,

что в больших выборках реализуется в

N(0, 1)
N(0, 1)

· σu
σ̂x
.

Отсюда ясно, что оценка θ̂ несостоятельна, то есть всегда существует случайный разрыв
между θ̂ и θ0. Иными словами, в отличие от стандартного случая, когда V[θ̂− θ0] стремится
к нулю при T →∞, здесь дисперсия θ̂− θ0 не уменьшается с увеличением размера выборки.
Таким образом, в случае нерелевантности инструментов «хорошие» свойства инструмен-
тальной оценки не сохраняются. Более того, если две нормальные случайные величины в
приведенном выражении независимы, θ̂ − θ0 будет иметь распределение Коши, у которого
отсутствуют моменты.
Может показаться неправдоподобным, что ρzx в точности равняется нулю. Более вероятно,

что эта величина просто мала. Рассмотрим подробнее, как изменится анализ в этом случае.
Для этого предположим, что

xt = ztπ + ξt,

где E[ztξt] = 0. Это не что иное, как уравнение в приведенной форме, в котором zt предпо-
лагается экзогенным. Полагая для удобства, что E[zt] = E[xt] = 0, получаем

E[ztxt] = E[z2
t ]π,

так что

ρzx =
E[ztxt]
σxσz

=
E[z2

t ]π
σxσz

=
πσz
σx

.

Будем называть слабым инструментом такой, для которого величина ρzx мала. Это озна-
чает, что π мало.
На первый взгляд кажется, что асимптотическая теория все еще применима в ситуации

слабых, но релевантных инструментов, поскольку ρ̂zx сходится к ненулевому значению. На
самом деле это верно, но не следует спешить с выводами. Все-таки при ρzx = 0 теория
не работает, и интуиция подсказывает, что если ρzx отличается от нуля на крайне малую
величину, то свойства оценки будут ближе к ситуации ρzx = 0, чем к случаю ρzx 6= 0.
Конечно, это, в сущности, размышления о свойствах оценки в конечных выборках, то есть
о том, насколько большим должно быть T , чтобы действовала асимптотическая теория.
Возможно, полезно поразмышлять над этим эвристически, записав ρ̂zx как ρzx + η, где

η ∼ N(0, v/T ), так что

T 1/2(θ̂ − θ0) =

{
T 1/2ρ̂zu

ρxz +N(0, v/T )

}
σu
σ̂x
.
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Ясно, что когда T становится большим, член N(0, v/T ) исчезает, делая реализации выраже-
ния в знаменателе, ρzx +N(0, v/T ), более близкими к ненулевому значению ρzx. Но в малой
выборке и при достаточно большом значении v возможно, что реализация ρ̂zx близка к ну-
лю, что приводит к большому значению для T 1/2(θ̂ − θ0). В этом случае асимптотическая
теория не дает хорошей аппроксимации поведения оценки θ в малых выборках. Поэтому
понятно, что очень маленькое значение ρzx означает, что свойства оценки выглядят скорей
как в случае ρzx = 0, чем как в случае ρzx 6= 0.
Хотелось бы иметь представление о том, что происходит по мере приближения ρzx к ну-

лю. Данная ситуация аналогична той, которая возникает с тестовыми статистиками, кото-
рые всегда отвергают неверную нулевую гипотезу в больших выборках, то есть являются
состоятельными. Чтобы сравнивать такие тесты, используется идея локальной альтернати-
вы, то есть находятся распределения тестовых статистик при приближении альтернативной
гипотезы к нулевой по мере увеличения размера выборки. В данной ситуации поступают
аналогично, а именно, полагают π = φ/

√
T . Тогда

T 1/2ρ̂zx = T 1/2ρzx + T 1/2η

=
φσz
σx

+ T 1/2η

=
φσz
σx

+ ε,

где ε ∼ N(0, v). Проанализируем, что происходит в случае слабых инструментов. Получаем

θ̂ − θ0 = (T 1/2ρ̂zx)−1(T 1/2ρ̂zu) · σu
σ̂x

→d N(0, 1)
N(φσz/σx, v)

σu
σx
.

Плохая новость в том, что теперь θ̂ − θ0 – это отношение двух случайных величин, которое
не сходится к нулю, то есть θ̂ не является состоятельной оценкой θ0. Более того, θ̂ − θ0 не
может иметь нормальное распределение. Следовательно, когда ρzx мало, подобный анализ
дает лучшее описание поведения θ̂ − θ0, чем стандартная асимптотика, что было подтвер-
ждено с помощью симуляций. Вероятно, распределение θ̂ − θ0 в конечных выборках будет
сильно отличаться от нормального, когда присутствуют слабые инструменты, а оценки ко-
эффициентов будут существенно смещены.

2 Как обнаружить слабые инструменты

Как обнаружить слабые инструменты? Поскольку проблема возникает, когда ρzx близко к
нулю, логично тестировать гипотезу ρzx = 0, используя оценку ρ̂zx. Но поскольку ρ̂zx кратно
π̂, МНК-оценке π в регрессии xt на zt, можно вместо этого тестировать гипотезу π = 0. Для
этого подходит либо t-тест, либо F -тест на значимость регрессоров zt в регрессии для xt.
Последняя интерпретация становится еще полезней, если отойти от простой модели. Важ-

ной модификацией является модель, в которой в оцениваемом уравнении появляются допол-
нительные регрессоры wt, наличествующие и в приведенной форме:

yt = xtθ + wtα+ ut,

xt = ztπ + wtγ + ξt.

Для анализа этой ситуации запишем уравнения в матричной форме:

y = Xθ +Wα+ u,

X = Zπ +Wγ + ξ.
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Домножая слева оба уравнения на MW = I −W (W ′W )−1W ′, получим, что

MW y = MWXθ + u∗,

MWX = MWZπ + ξ∗,

или

y∗ = X∗θ + u∗,

X∗ = Z∗π + ξ∗,

так что вместо y, X и Z остаются y∗, X∗, Z∗. Величины вроде y∗ являются остатками ре-
грессии на W, а π̂ теперь является оценкой π в регрессии X∗ на Z∗, что совпадает с оценкой
в регрессии X на Z иW. Тогда F -тест на равенство π нулю должен предусматривать присут-
ствиеW в регрессии, то есть правильной мерой наличия проблем со слабыми инструментами
является корреляция между xt и zt после устранения влияния wt. Поскольку F -статистика
для π = 0 в модели без регрессоров равна (1−R2)/R2, а при наличии wt в уравнении в этой
формуле R2 просто заменяется на частный R2, ясно, что даже когда R2 большой – xt хорошо
объясняется с помощью zt и wt, – частный R2 может быть очень мал, то есть большая часть
xt объясняется wt, а не zt. В этом случае zt фактически является слабым инструментом.
Проблема, конечно, в том, что переменная wt недоступна в качестве инструмента для xt,
поскольку ее уже «использовали» при оценке α, то есть wt нужна в качестве инструмента
для себя самой. Действительно, большую часть объяснения xt дает wt, а не zt, означая, что
R2 является плохим показателем того, насколько zt полезны в качестве инструментов.
Staiger & Stock (1997) рекомендуют классифицировать инструменты как слабые, если F -

статистика при тестировании π = 0 в регрессии xt на zt и wt меньше 10.1 В терминах R2

это означает, что частный R2 должен быть больше, чем 0,1. Это разумное практическое
правило, которое широко используется. Что именно следует тестировать, когда dim(X) >
1, менее понятно, поскольку в этом случае вектор переменных xt регрессируется на набор
регрессоров zt. Одно из возможных предложений – использовать канонические корреляции –
разработано в Hall, Rudebusch &Wilcox (1996). Stock & Yogo (2005) предложили использовать
многомерный аналог коэффициента концентрации и выбирать его наименьшее собственное
значение. Авторы приводят таблицу консервативных критических значений для такого теста,
поскольку точное распределение найти сложно.

3 Инференция на основе инструментальной оценки

Обратимся теперь к инференции на основе инструментальной оценки. Интерес вызывают
два вопроса: во-первых, вывод тестовой статистики для гипотезы H0 : θ = θ0, и во-вторых,
способ построения доверительных интервалов. Последний вопрос слишком сложен для рас-
смотрения в настоящем эссе. Рассмотрим проблему нахождения тестовой статистики, ко-
торая давала бы вероятностное значение для тестирования нулевой гипотезы. Обычно для
этого используется t-статистика.
Поскольку для оценивания используются моменты

E[mt] = E[ztut] = E[zt(yt − xtθ)] = 0,

из теории метода моментов следует, что дисперсия T 1/2(θ̂ − θ0) имеет вид

Vθ̂ = E

[
∂mt

∂θ

]−2

V[mt] = σ−2
zx (σ2

uσ
2
z),

1Как говорится в их статье, это оценка параметра концентрации, основного показателя, который влияет
на распределение 2ШМНК-оценки в конечных выборках. Shea (1995) предлагает расширение теста на случай,
когда X – многомерная величина, что оказалось полезным, например, в Pagan & Robertson (1996).
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поскольку

∂mt

∂θ
= −xtzt, V[mt] = σ2

uE[z2
t ].

При стандартном выводе t-статистики Vθ̂ оценивается с помощью σ̂−2
zx (σ̂2

uσ̂
2
z), то есть

tθ̂ =
T 1/2(θ̂ − θ0)√

V̂θ̂

=
T 1/2σ̂−1

zx σ̂zu

σ̂−1
zx (σ̂uσ̂z)

=
T 1/2σ̂zu
σ̂uσ̂z

= (T 1/2ρ̂zu)
σu
σ̂u
.

Обычно T 1/2ρ̂zu асимптотически N(0, 1), так что возможные проблемы с распределением
t-статистики возникают из-за множителя σu/σ̂u. В стандартных условиях этот множитель
сходится к 1, что приводит к известному результату об асимптотической нормальности tθ̂.
Как меняется этот вывод при наличии слабых инструментов? Ответ кроется в равенстве

σ̂2
u =

1
T

∑
t

(yt − xtθ̂)2 =
1
T

∑
t

(yt − xtθ0 − xt(θ̂ − θ0))2

=
1
T

∑
t

(yt − xtθ0)2 + (θ̂ − θ0)2

(
1
T

∑
t

x2
t

)
− 2(θ̂ − θ0)

(
1
T

∑
t

utxt

)
.

Асимптотически, первый член – это σ2
u, а два других члена обычно исчезают, поскольку θ̂

является состоятельной оценкой для θ0. Но при слабых инструментах («локально нулевой
асимптотике») θ̂ несостоятельна, так что σ̂u асимптотически является случайной величиной,
что делает распределение t-статистики нестандартным, так как это отношение нормальной
случайной величины к распределению σ̂u. Конечно, когда вид этого распределения неизве-
стен, построение доверительного интервала затруднительно.

4 Построение полезных тестовых статистик

Для случая dim(X) = 1 и dim(Z) ≥ dim(X) предложено много решений. Наиболее старый
метод предлагает обходной путь для тестирования гипотезыH0 : θ = θ∗ – с помощью решения
другой задачи.2 А именно, при оценивании θ предполагалось, что E[ztut] = 0. Теперь это
условие выглядит как E[zt(yt − xtθ0)] = 0, где θ0 – истинное значение θ, так что

E[zt(yt − x′tθ∗)] = E[ztx′t(θ0 − θ∗)]. (2)

Предполагая, что инструменты не являются нерелевантными, можно проверять нулевую
гипотезу θ0 = θ∗, тестируя E[zt(yt − xtθ∗)] = 0.
Равенство (2) можно переформулировать как тест на условные моменты в виде

E[zt(yt − x′tθ∗)− γ] = 0,

а γ = 0 можно тестировать, используя γ̂ = T−1
∑T

t=1 zt(yt − x′tθ0). Записывая в матричной
форме (и отбрасывая T ), получаем Z ′(y −Xθ0). Если нулевая гипотеза H0 : θ = θ0 верна и
ut ∼ i.i.d.(0, σ2

0), то V[Z ′(y −Xθ0)] = σ2
0Z
′Z, что дает статистику

AR =
(y −Xθ0)′Z(Z ′Z)−1Z(y −Xθ0)

σ̃2
0

,

2Важно отметить, что под θ подразумеваются коэффициенты при эндогенных переменных. Если в исход-
ном соотношении имеются экзогенные переменные, они устраняются, как показано в разделе 2, так что yt,
zt и xt будут остатками регрессий для исходных переменных.
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где σ̃2
0 = T−1

∑
t(yt − x′tθ0)2. Это – тестовая статистика Андерсона–Рубина (AR). Она

имеет асимптотическое распределение χ2(dim(Z)) и вполне хорошо ведет себя в конечных
выборках. Тот факт, что она имеет распределение χ2(dim(Z)), а не χ2(dim(θ)), печален,
поскольку dim(Z) может значительно превосходить dim(θ). Если тестируются все параметры
θ, тест естественным образом расширяется на случай dim(θ) > 1, но это скорее редкость.
Есть и другие способы тестирования, более непосредственные, чем AR-тест. Выше было

описано не что иное, как тест Вальда. Как насчет LM-теста? Тест Вальда и LM-тест идентич-
ны, когда dim(Z) = 1, просто в LM-тесте σ̂2 заменяется на σ̃2

0. Отсюда следует, что распре-
деление t-статистики из LM-теста асимптотически стандартное нормальное. Этот изящный
результат впервые получили Wang & Zivot (1996). К сожалению, он не выполнен для более
интересных моделей, в частности, для случая, когда инструментов больше, чем регрессо-
ров, требующих инструментирования, то есть dim(zt) > dim(xt). Чтобы понять, почему так
происходит, заметим, что 2ШМНК-оценка для θ имеет вид

θ̂ − θ0 = (π̂′Z ′Zπ̂)−1(π̂′Z ′u), sd(θ̂) = σ̂u(π̂′Z ′Zπ̂)−1/2,

так что

tθ̂ =
(π̂′Z ′Zπ̂)−1(π̂′Z ′u)
σ̂u(π̂′Z ′Zπ̂)−1/2

.

В случае dim(Z) = dim(X) = 1, π̂ – скалярная величина, которая сокращается в числителе
и знаменателе, оставляя нас с

tθ̂ =
Z ′u

σ̂u(Z ′Z)1/2
,

и тогда достаточно просто заменить σ̂u на σ̃0, чтобы обеспечить асимптотическую нормаль-
ность tθ̂. Но если dim(Z) > dim(X), π̂ не сокращается, и возникает вопрос о распределении
π̂ при локально нулевой асимптотике в случае слабых инструментов

π̂ =
φ√
T

+ (Z ′Z)−1Z ′ξ.

Чтобы π̂ не ушло в нуль, необходимо, чтобы T 1/2π̂ было асимптотически

N(φ, σ2
ξσ
−2
z ).

Для анализа последствий таких действий заметим, что

tθ̂ =
[(T 1/2π̂′)(T−1Z ′Z)(T 1/2π̂)]−1(T 1/2π̂′)(T−1/2Z ′u)

σ̂u[(T 1/2π̂′)(T−1Z ′Z)(T 1/2π̂)]−1/2
,

и, учитывая, что π̂ и T−1/2Z ′u имеют предельные распределения, t-статистика – это произ-
ведение (и отношение) множества (асимптотически) нормальных случайных величин. Сле-
довательно, даже при замене θ̂ на θ0 при оценивании σu проблемы, связанные со слабыми
инструментами, остаются.
Есть и другие случаи, когда π̂ исчезает из тестовой статистики. Например, если dim(θ) =

dim(Z), π̂ будет квадратной матрицей и исчезнет из квадратичной формы, приводя к обыч-
ной χ2-статистике. Следовательно, в этом случае, при условии, что σ̃2

0 используется в каче-
стве оценки для σ2

u, тестовая статистика действительно является χ2(dim(θ))-распределенной
случайной величиной. Этот случай интересен, поскольку он возникает в структурных век-
торных авторегрессиях с долгосрочными ограничениями (см. Pagan & Robertson, 1998), хотя
там слабые инструменты возникают из-за близкого к свойствам рядов с единичным корнем
поведения xt, и локально нулевая асимптотика уже неприменима, так как тогда π должно
быть порядка δ/T , а не δ/

√
T .
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Возвращаясь к случаю dim(θ) = 1 и dim(Z) > 1, предположим, что берется другая оценка
π. Для ее получения рассмотрим систему

yt = xtθ + ut,

xt = z′tπ + ξt.

Если (
ut
ξt

)
∼ N

((
0
0

)
,

(
σ2
u σuξ

σuξ σ2
ξ

))
,

то можно записать

ξt =
σuξ
σ2
u

ut + ηt,

где ηt не зависит от ut. Полагая θ = θ0, можно оценить ut, а также σuξ/σ2
u, так что регрессия

xt− (σ̂uξ/σ̂2
u)ût на zt даст альтернативную оценку для π, скажем, π̃. Оказывается, это оценка

ММПОИ при θ = θ0. Ясно, что π̃ является функцией от ηt, а значит, не зависит от ut, откуда
следует, что (условно на Z) Z ′u не зависит от π̃. Эта независимость означает, что теперь при
выводе распределения t-статистики, использующей π̃ вместо π̂, его можно рассматривать
условно на π̃. Следовательно, t-статистика будет асимптотически нормальна. Замена σ̂2 на
σ2

0 и π̂ на π̃ означает применение LM -теста на θ = θ0, что и предложил Kleibergen (2002). Эта
статистика напрямую обобщается на случай dim(θ) > 1. Как и в большей части литературы
по этой тематике, критическим предположением является экзогенность Z (или возможность
преобразований условно на Z), что не выполняется в случае, когда слабость инструментов
возникает из-за поведения наподобие рядов с единичным корнем.
Проблемы, вызванные свойствами π̂, можно решить другими способами. Одно из предло-

жений – рассматривать распределение условно на какой-нибудь функции от π̂, в частности
параметре концентрации φ = σ−2

ξ π′Z ′Zπ. Его оценка φ̂ – это F -статистика для гипотезы
π = 0. Hillier & Forchini (2004) обсуждают логику таких действий, утверждая, что есте-
ственно брать распределение θ̂ условно на результате теста π = 0, поскольку он содержит
информацию о θ из выборки. Авторы получают моменты этого условного распределения и
сравнивают метод с МНК-оцениванием. Если параметр концентрации очень мал, результаты
говорят о предпочтительности МНК-оценки. Hillier & Forchini (2004) также выводят распре-
деления для случая dim(θ) > 1, используя минимальное собственное значение многомерно-
го аналога параметра концентрации. Они отмечают, однако, что эти выражения настолько
сложны для расчетов, что лучше выбрать какую-нибудь альтернативную функция от π.
Moreira (2003) рассматривает тест отношения правдоподобия (LR) для гипотезы θ = θ0. Ес-

ли F -статистику в тесте на равенство нулю коэффициентов при zt в регрессии xt−(σ̂uξ/σ̂2
u)ût

на zt обозначить за r̃ (что оценивает модифицированный «параметр концентрации» r =
σ−2
η π′Z ′Zπ), то, как показывает Kleibergen (2005),

LR =
1
2

[AR− r̃ +
√

(AR+ r̃)2 − 4r̃(AR− LM)].

Как было отмечено ранее, AR и r̃ должны быть независимы, а значит, в этом случае логично
искать распределение условно на r̃. Распределение этого условного LR-теста (CLR) можно
найти численно по алгоритму, недавно предложенному в Andrews, Moreira & Stock (2005).
Все внимание в описанной выше литературе уделялось тому, чтобы отыскать тестовую ста-

тистику, при определенных условиях независимую от π. Хотелось бы также, чтобы тест был
мощным, и этим вопросом в последнее время занимались Poskitt & Skeels (2005) (используя
асимптотику малого параметра концентрации) и Andrews, Moreira & Stock (2006). Последние
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рассматривают построение точечно оптимальных инвариантных тестов. Они также отмеча-
ют, что функция мощности для LM-теста немонотонна, и CLR-тест является лучшим из трех
перечисленных тестов.
Близкая проблема, которую только недавно начали изучать, – тестирование ограничений

на подмножества θ, например, θ′ = (θ′1, θ
′
2), и требуется проверить гипотезу H0 : θ1 = θ10.

Если к параметрам θ2 не относятся проблемы со слабыми инструментами, то результаты,
перечисленные выше, выполнены, поскольку инструментальная оценка θ2 имеет «хорошие»
свойства. Если же они также подвержены смещению из-за слабости инструментов, следует
внести некоторые поправки. В недавних статьях Dufour & Taamouti (2005) и Kleibergen (2007)
исследуется, каким образом это можно сделать; в первой статье используются проекционные
методы для получения стандартных тестов, тогда как во второй устанавливаются некоторые
ограничения на распределение θ̂1.
Множество и других вопросов рассматривается в литературе. Один из них касается ОММ-

оценивания. ОММ-оценка имеет вид

θ̂ − θ0 =

(
−
∑
t

∂mt

∂θ

)−1∑
t

mt(θ0),

где обычно предполагается, что T−1
∑

t ∂mt/∂θ сходится к константе. Но может случиться,
что E[∂mt/∂θ] либо равняется нулю, либо очень мало, и тогда возникают те же проблемы,
что и со слабыми инструментами (в простейшем случае с инструментальными переменными
−∂mt/∂θ = ztxt). Таким образом, может оказаться, что асимптотика для ОММ-оценки не ра-
ботает. Используя обобщенное информационное неравенство, имеем E[−∂mt/∂θ] = E[mtLθt],
где Lθt – скор-функции для θ, и тогда возникают весьма реальные проблемы с ОММ-оценкой,
если выбраны моментыmt, не коррелированные со скор-функциями, так что следует немного
поэкспериментировать, чтобы определить, какие моменты являются подходящими. В такой
ситуации полезно иметь теоретическую модель, поскольку для нее можно запустить симуля-
ции при выбранных значениях параметров и изучить вопрос о выборе моментов с помощью
численных методов. Несовпадение распределения ОММ-оценки с тем, которое предполагает
асимптотическая теория, хорошо изучено, например, в Kocherlakota (1990).

5 Примеры слабых инструментов

Оценивание кривой Филлипса в новокейнсианской модели

Новокейнсианская модель, приобретающая все большую популярность в макроэкономиче-
ских исследованиях, имеет вид

πt = δ1Et[πt+1] + δ2πt−1 + λxt + εAS,t,

xt = µEt[xt+1] + (1− µ)xt−1 − φ(rt − Et[πt+1]) + εIS,t,

rt = ρrt−1 + (1− ρ)(βEt[πt+1] + γxt) + εMP,t,

где πt – темп инфляции, yt – разрыв между текущим и потенциальным уровнями выпуска,
а rt – ставка процента, определяемая правилом денежной политики. В модели присутству-
ют три типа шоков: шок совокупного предложения εAS,t, шок со стороны кривой IS (шок
спроса) εIS,t, и шок денежной политики εMP,t. Пусть кривая Филлипса оценивается стан-
дартным образом, то есть предполагаются рациональные ожидания, и Et[πt+1] заменяется
на πt+1. Тогда требуется инструмент для πt+1. Но инструмент также нужен и для xt, так как
это эндогенная переменная. Какие инструменты доступны? Известно, что в решении этой си-
стемы (при отсутствии серийной корреляции шоков) πt, xt и rt являются функциями только
своих первых лагов. Следовательно, среди доступных инструментов только xt−1, rt−1 и πt−1.
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Но πt−1 уже присутствует в выражении для кривой Филлипса, так что в итоге в качестве
инструментов для πt+1 остаются только xt−1 и rt−1. Как покажет любая регрессия, эти ин-
струменты являются слабыми, то есть фактически оценить δ1 и δ2 невозможно. На практике
часто предполагают ограничение δ2 = 1− δ1 («гибридная модель»), что преобразует кривую
Филлипса в

∆πt = δ1Et[πt+1 − πt−1] + λxt + εAS,t,

и тогда πt−1 оказывается хорошим инструментом для πt+1−πt−1. Таким образом, иногда про-
блему слабых инструментов можно обойти, адаптируя модель из некоторых теоретических
соображений.

Уравнения Эйлера в задачах управления запасами

Слабые инструменты возникают в различных ситуациях. Иногда выбору инструментов не
уделяется должного внимания, о чем свидетельствуют, например, дискуссии об отдаче от об-
разования, когда выводы очень чувствительны к выбору инструментов. В других ситуациях
сложности могут возникать либо из-за природы используемой модели, либо из-за взаимодей-
ствия свойств модели с данными. Возможным примером последней причины может служить
«тест на общие факторы» Vahid & Engle (1993), когда необходимы инструменты для темпов
роста выпуска и потребления, а найти корреляцию между этими темпами роста удается ред-
ко.3 В некоторых случаях возможно определить источник слабого инструмента. Рассмотрим
такой пример.
Параметры, возникающие в системе условий первого порядка, связанной с уравнениями

Эйлера, определяющими оптимальный выбор переменных управления, часто оценивают с
помощью ОММ, что может привести к проблеме слабых инструментов. Во многих ситуациях
эта возможность становится действительностью. Gregory, Pagan & Smith (1993) показали, что
при использовании уравнений Эйлера из линейно-квадратичной оптимизационной модели
инструменты нерелевантны при оценки коэффициента дисконтирования, если переменные
роста являются интегрированными первого порядка. Похожий пример приводится в статье
Fuhrer, Moore & Schuh (1995). Авторы обнаружили крайне плохие результаты применения
ОММ-оценки в определенных условиях, даже при числе наблюдений, измеряемом тысячами.
Fuhrer, Moore & Schuh (1995) получают условия первого порядка, описывающие оптималь-

ный выбор запасов в линейно-квадратичной задаче минимизации

∞∑
j=0

βjEt[CY (Yt+j) + CN (tt+j , St+j)]

при ограничении Nt+j = Nt+j−1 + Yt+j − St+j , где Yt – выпуск, St – продажи, Nt – уровень
запасов, и

CY (Yt+j) = (δ/2)Y 2
t+j + (α/2)(∆Yt+j)2,

CN (Nt+j , St+j) = (φ/2)(Nt+j − ωSt+j)2.

Показатели ОММ настолько плохи, что авторы рекомендуют использовать метод макси-
мального правдоподобия, даже если используется неверная плотность (эта оговорка возни-
кает из-за необходимости специфицировать форму процесса для продаж при выписывании

3Это, по существу, тест на серийную корреляцию после инструментирования, и, следовательно, распре-
деление статистики зависит от других оцениваемых параметров. Поскольку инструментальная оценка пара-
метров линейной модели подвержена влиянию слабых инструментов, это справедливо и для распределения
соответствующей статистики. Этот вопрос подробно не рассматривается в литературе, но получено, что тесты
на серийную корреляцию могут давать странные результаты, если они основаны на слабых инструментах.
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функции правдоподобия). Имеет смысл задуматься об источнике плохих показателей ОММ-
оценки в модели Fuhrer, Moore & Schuh (1995), так как понимание этих причин важно для
оценки подобных рекомендаций.
Уравнение Эйлера для приведенной оптимизационной задачи выглядит как

Et [δ (Yt − βYt+1) + α(∆Yt − 2β∆Yt+1 + β∆Yt+2) + φ (Nt − ωSt)] = 0, (3)

что дает систему условий на моменты

E [zt(δ (Yt − βYt+1) + α(∆Yt − 2β∆Yt+1 + β∆Yt+2) + φ (Nt − ωSt))] = 0, (4)

где zt – инструменты из информационного множества, используемые в условном ожидании.
Из (4) ясно, что невозможно идентифицировать все входящие параметры, и исследователи
прибегают к различным вариантам нормализации. Fuhrer, Moore & Schuh (1995) работают
с пятью типами нормализации. Из них два, обозначим их A и B, имеют следующий вид:
A : δ = 1, B : φ = 1. Для анализа этих различных условий используем два упрощающих
предположения. Во-первых, предположим, что St = St−1 + et, где et ∼ i.i.d.(0, σ2), то есть
продажи являются случайным блужданием. Во-вторых, пусть β = 1.4 Когда St является
I(1)-рядом, можно показать, что Nt также является I(1), а ω – параметр коинтеграции.
При этих предположениях нормализация типа A предполагает линейную модель, в кото-
рой ∆Yt+1 является зависимой переменной, а Nt − ωSt и ∆2Yt+2 – регрессорами, для по-
следнего из которых нужны инструменты. При нормализации типа B, Nt − ωSt является
независимой переменной, а ∆Yt+1 и ∆2Yt+2 – регрессоры, и для обоих из них требуются ин-
струменты. В качестве инструментов обычно применяются приращения Yt и St, поскольку
переменные в уровнях являются плохими инструментами для ∆Yt+1, так как в этом случае
I(1)-переменные берутся как инструменты для I(0) переменных. ∆Yt+1 = ∆St+1 + ∆2Nt+1

и, следовательно, чтобы лаги ∆Yt были хорошими инструментами, необходимо наличие се-
рийной корреляции в ∆2Nt. Если вывести выражение для процесса Nt при предложенной
спецификации для St, можно установить, что серийная корреляция в ∆2Nt очень мала. Это
означает, что такие нормализации, как B, приводят к проблеме слабых инструментов. Сле-
довательно, ясен источник вывода авторов о том, что (стр. 143) «в случае сглаживающей
модели, нормализация B требует 30000 наблюдений для сходимости к истинному значению».
Этот пример показывает, почему так сложно выдвинуть общий подход к проблеме слабых

инструментов. Если бы ряд St не был близок к ряду с единичным корнем, инструменты могли
бы быть очень эффективными, так что исход сильно зависит от природы соответствующих
процессов.5
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Размышления об инструментальных переменных?

Кристофер Симс†
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Рассматривается вопрос об использовании метода инструментальных переменных
и метода моментов с точки зрения теории принятия решений. Априорные веры иг-
рают чрезвычайно важную роль, поэтому в случаях, когда инструменты, возмож-
но, «слабые», или их количество велико относительно количества наблюдений,
важно описать особенности правдоподобия вне рамок ИП- или ММП-оценивания
и соответствующих асимптотических (т.е. локально квадратичных) стандартных
ошибок. ИП и ОММ привлекательны из-за удобства вычислений в большинстве
случаев и (ложного) убеждения, что они применимы при малом числе «предпо-
ложений». Здесь обсуждаются подходы, позволяющие сделать последнее утвер-
ждение более обоснованным.
Ключевые слова: байесовский подход, обобщенный метод моментов, инструмен-
тальные переменные, слабые инструменты, выбор инструментов, энтропия
Классификация JEL: C11, C13, C44

1 Введение

Ситуации, где применяются ИП и ОММ, хорошо иллюстрируют ценность байесовского под-
хода, поскольку в этих случаях, в отличие от большинства ситуаций, при больших выборках
трактовка байесовским анализом правдоподобия как апостериорной функции распределения
(при плоском априорном распределении) оказывается не всегда эквивалентна классической
(небайесовской) трактовке вероятных спецификаций до получения выборки, как если бы они
были полноценными вероятными спецификациями после получения выборки.
Байесовский подход к выдаче научных результатов рассматривает весь анализ данных как

отчет о форме функции правдоподобия в виде, наиболее удобном для читателя. В этом эссе
мы рассматриваем инференцию, основанную на методе моментов, с этой точки зрения.

2 Литература

Описание механики байесовского анализа инструментальных переменных недавно пополни-
лось новыми результатам, в частности, хорошо отраженными в Geweke (1996) и Kleibergen
& Zivot (2000). В ряде недавних работ, куда входят наряду с прочими Kitamura & Stutzer
(1997), Zellner, Tobias & Ryu (1997) и Kim (2002), авторы пытаются «вывести» ИП, в неко-
торых случаях вместе с послевыборочными апостериорными распределениями, используя
«автоматические» методы информационной теории с целью избежать использования явных
априорных распределений. В одной из работ Филлипс и Чао рекомендуют использовать
априорные распределения Джеффриза – другой класс «автоматически» генерируемых апри-
орных распределений.
Исследования с использованием байесовской техники развивают понимание необычных

особенностей функций правдоподобия, возникающих в моделях с одновременностью из-за
?Перевод С. Анатольева и А. Белякова. Цитировать как: Симс, Кристофер (2007) «Размышления об
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полюсов и нулей у отображения между приведенной формой (ПФ) и структурными парамет-
рами. Часть этого эссе посвящена примерам, показывающим важность таких особенностей
на практике. Исследования «автоматических» априорных и апостериорных распределений
мотивированы привлекательностью утверждения, что ОММ и ИП требуют немного предпо-
ложений, и одновременно неудовлетворенностью этим постулатом на практике. Данное эссе
начинается с обсуждения слабых предположений.

3 Уклонение от предположений

Какие бы предположения не делались, все они не бесспорные, поэтому эконометристу все-
гда удобно иметь возможность заявить на критику профессиональной аудитории, что его
выводы практически не зависят от каких-либо предположений. Модели, в которых сделано
мало предположений, часто называют «непараметрическими», в отличие от перегруженных
предположениями параметрических моделей. Некоторое время назад, когда спектральные
методы впервые появились в эконометрике, вначале считалось, что те позволяют анализи-
ровать временные ряды, используя намного более слабые предположения, чем параметри-
ческие ARIMA-модели, которые были и все еще остаются общепринятыми в эконометрике.
В обзорной статье в 1974 году (Sims, 1974) мной было показано, что это впечатление об-
манчиво. Спектральный метод приводит к асимптотической теории с малым количеством
предположений, но при этом статистики частотной области сглаживаются посредством окон
или ядер, сужающихся по мере роста выборки, а также предполагается гладкость представ-
ляющих интерес объектов частотных областей. Понятно, что существуют функции в классе
интересующих нас объектов, которые допустимы при слабых предположениях, необходимых
для вывода асимптотической теории, но они становится недопустимыми, если мы всерьез
воспринимаем утверждения о неопределенности (о доверительных интервалах, о тестирова-
нии гипотез и т.п.) в имеющейся выборке. При любой ширине окна ядра будут существовать
«гладкие» функции, которые осциллируют слишком сильно, чтобы их точно оценить ядром
с этой шириной окна. Мы интуитивно применяем эти ограничения при оценке результатов,
даже если они не обсуждаются в исследовательских отчетах. Эти проблемы применительно
к тестированию гипотез обсуждаются в работе Faust (1999).
В сфере временных рядов быстро стало понятно, что использующие ядра методы спек-

трального анализа не обладают большей общностью. ARIMA-модели, в которых количество
параметров систематически растет с увеличением размера выборки или как функция от дан-
ных, могут привести к асимптотической теории настолько же общей, как и методы спектраль-
ного анализа. Класс моделей временных рядов, которые можно хорошо аппроксимировать
последовательностью параметрических моделей, не больше, в топологическом смысле, чем
класс моделей, удовлетворяющих условиям гладкости, подразумевающимся в методах спек-
трального анализа. Гладкость функций в функциональном пространстве – предположение
того же рода, что и норма затухания последовательностей в пространстве последовательно-
стей.
Вышеописанные проблемы выявляются в той же форме в теории непараметрического оце-

нивания регрессионных функций или функций плотности. По моему впечатлению, все-таки
практики вне области временных рядов менее осведомлены о том, что явно непараметри-
ческая модель – это всего лишь еще одна версия того, какая именно модель будет хорошо
работать в конкретном приложении, а не способ получения результата с меньшим числом
предположений.1

1Возможно, это не из-за того, или не только из-за того, что эконометристы, работающие со временными
рядами, умнее. Спектральные модели во временных рядах очень неуклюжи, если требуется спрогнозировать
будущее по данным на текущий момент. Так как это стандартная задача в прикладном анализе временных
рядов, для практиков было облегчением получить теоретическое доказательство того, что непараметриче-
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Проблема также возникает и в стандартных утверждениях, что анализ, основанный на
МНК, ИП и ОММ, свободен от предположений о виде распределения возмущений. Эти за-
явления обычно используются для утверждений о неопределенности результатов, которые
(для данных модели и выборки) оправданы только при более жестком ограничении класса
распределений возмущений, чем это требуется в асимптотической теории. Во многих случаях
выводы о распределениях, основанные на асимптотической теории, справедливы в точности
при предположениях о нормальности ошибок и справедливы в приемлемом приближении
для данной выборки, если возмущения близки к нормальным.
По сути, в конечном счете мы обосновываем предположение о нормальности, прибегая к

асимптотической теории. Это наводит на мысль, что есть шансы, что это предположение
робастно. Рассуждения с помощью энтропии говорят о том, что это предположение, тем не
менее, может быть в некотором смысле и консервативным.

4 Модель

Рассмотрим модель

y
T×1

= xβ + ε = Z
T×k

γβ + νβ + ε, (1)

x
T×1

= Zγ + ν, (2)

V([νβ+ ε ν]) = Σ. (3)

Заметим, что ту же модель можно параметризовать «наоборот» без изменения класса
возможных вероятностных моделей данных просто переменой мест y и x в этих формулах.
Эту симметрию можно расширить, если записать Y = [y x], Π = [γβ γ] и η = [νβ+ ε ν], а
модель – как

Y = ZΠ + η. (4)

В модели требуется, чтобы k × 2 матрица Π имела ранг 1, и как только мы накладываем
такое ограничение, модель в форме (4) пробегает то же множество вероятностных моделей
для данных.
При использовании параметризации (1–2) правдоподобие не стремится к нулю при β →∞

и постоянном Σ, какой бы ни был размер выборки. Это происходит из-за того, что при очень
больших β наилучшая подгонка достигается при очень малых ‖γ‖, при этом γ выбирается
так, чтобы βγ обеспечивало бы наилучшую возможную подгонку в уравнении (1) для y.
Это, конечно же, приводит в большинстве случаев к плохой подгонке в уравнении (2) для
x, но в пределе при больших β и очень малых ‖γ‖ правая часть уравнения для x будет
приблизительно нулем. Таким образом, при β →∞ степень подгонки ухудшается, но только
до определенного значения, которое не загоняет правдоподобие в нуль.
Это приводит к наличию ловушек для наивных байесовских подходов. Динамические Ме-

тоды Монте-Карло (ДММК), применяемые непосредственно к правдоподобию, как если бы
оно было ненормированной функцией плотности распределения, не сходятся, и аналитиче-
ское интегрирование параметров из правдоподобия может не дать результата или выдать
несобственные маржинальные «апостериорные распределения».
Плоские априорные распределения для Π в (4) без ограничений на ее ранг (неограниченная

приведенная форма, НПФ), напротив, дают интегрируемые апостериорные распределения,

ские модели врожденно не являются более общими. В непараметрических регрессиях, с другой стороны,
локальное свойство ограничений гладкости, неявно присутствующее в ядерных методах, более обоснованно,
чем ограничения, налагаемые, скажем, ортогональными полиномиальными, параметрическими моделями.
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если размер выборки не слишком мал. Таким образом, разумно использовать Евклидово рас-
стояние для введения метрики на подмногообразие матриц Π с уменьшенным рангом, после
чего преобразовать плоские априорные распределения (по мере Лебега) на этом подмного-
образии к координатам β и γ. Этот вывод сам по себе не гарантирует, что апостериорные
распределения при этих несобственных априорных распределениях будут собственными, но
это многообещающий подход. Несобственное априорное распределение для β и γ, возникаю-
щее в этом подходе, есть∣∣∣∣ ∂Π

∂(β, γ)

(
∂Π

∂(β, γ)

)′∣∣∣∣
1
2

= ‖γ‖
(
1 + β2

) 1
2 . (5)

Это действительно приводит к собственным апостериорным распределениям.
Даже при таких априорных распределениях хвосты апостериорных распределений стре-

мятся к нулю лишь с полиномиальной скоростью, причем степень этого полинома не увели-
чивается с ростом выборки. В линейных регрессионных моделях же с плоскими априорными
распределениями, наоборот, хвосты уменьшаются с полиномиальной скоростью, которая уве-
личивается линейно с размером выборки.
Обсудим теперь, к чему это приводит при комбинировании априорных распределений

с Гауссовскими хвостами или с хвостами, убывающими как полином высокого порядка, с
правдоподобием, взвешенным с помощью (5). Пусть вначале априорное среднее и пик прав-
доподобия совпадают, а затем пик правдоподобия удаляется от априорного среднего, при
этом формы правдоподобия и априорной плотности распределения остаются теми же. Тогда
апостериорные среднее, медиана и мода сначала будут удаляться от априорного среднего
(как ожидалось), но затем поменяют направление и в конце концов совпадут с априорным
средним, когда пик правдоподобия окажется далеко от априорного среднего. Это ситуация
изображена на Рис. 1.
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Рис. 1: Апостериорное распределение при увеличивающемся расстоянии между ММП-
оценкой и априорным средним. Априорное t-распределение c 9-ю степенями свободы и
σ = 1/3. Функция плотности – Коши с σ = 0,1, центрирована в 1.
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Рис. 2: Совместная плотность распределения структурного параметра β и ПФ-параметра γ.

Плоское априорное распределение. Кроме того, Z ′Z = 4, Σ̂ =
(
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, β̂ = γ̂ = 1.
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Рис. 3: Совместная плотность распределения структурного параметра β и ПФ-параметра γ.
Априорное распределение для |γ| (см. Рис. 2).
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Другими словами, в модели инструментальных переменных тяжелые хвосты правдоподо-
бия означают, что когда правдоподобие значительно отличается от априорного распределе-
ния, априорное распределение доминирует, даже если правдоподобие имеет пик достаточно
резкий, чтобы заглушить априорную информацию вблизи него. Это имеет важные практиче-
ские последствия для интерпретации ИП-оценок, которые отражены в общем признании то-
го, что существует проблема «слабых инструментов». Но с байесовской точки зрения слабые
инструменты – это не свойство популяции или даже выборки, а скорее свойство взаимосвязи
выборки и априорных вер. ИП иногда дают «изменчивые» оценки, и практики это знают.
Не существует, однако, способа «протестировать» оценки на изменчивость; надо учитывать
априорные веры и факт, является ли выборочное правдоподобие в окрестности разумных
величин для β действительно почти логарифмически плоским.

5 Совместные и маржинальные апостериорные распределения в случае
точной идентификации

На Рис. 2 и 3 изображены линии уровня апостериорного распределения в случае точной
идентификации, когда совместное апостериорное распределение легко выводится аналити-
чески. Заметим его явно не эллиптическую форму, что означает, что априорная информация
о γ будет сильно влиять на точность и форму апостериорного распределения β и наоборот.
Также заметим, что в случае плоских априорных распределений для β и γ на графике видна
довольно сложная картина вблизи ‖γ‖ = 0.
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Рис. 4: Апостериорная функция плотности распределения для структурного параметра β.
Локальная гауссовская аппроксимация (см. Рис. 2).

На Рис. 4 изображено маржинальное апостериорное распределение β, соответствующее
Рис. 3. Заметим, насколько обманчива в этом случае локальная гауссовская аппроксимация.
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Значение ИП-оценки β̂ = 1,5132, асимптотическая стандартная ошибка 0,8412.
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Рис. 6: Гистограмма апостериорного распределения β. Плоское априорное распределение
×N(1, 100I) для ПФ-параметра. Модель и выборка как для Рис. 5.
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6 Случай слабых инструментов

В выборке, где апостериорные распределения сильно не гауссовские со значительными и
медленно спадающими хвостами, даже явная очень слабая априорная информация может
существенно влиять на результаты анализа. На представленных далее графиках (Рис. 5–11)
изображены эффекты наложения априорного распределения N(0, 100I) на β и γ и в модели,
и в выборке, что подразумевает оцененное с существенной неопределенностью значение β
около 1. Даже такое слабое априорное распределение сильно влияет на апостериорное, в
основном за счет устранения чрезвычайно вытянутых хвостов. Конечно же, апостериорные
средние сильно зависят от добавления такой слабой априорной информации.
Для построения этих графиков я сгенерировал выборки размера 10000 при помощи ДММК,

выбирая последовательно из условных правдоподобий для {β | γ,Σ}, {γ |β,Σ} и {Σ | γ, β},
имеющих стандартную форму, и осуществляя один шаг алгоритма Метрополиса-Гастингса
для отражения влияния априорного распределения. Когда априорное распределение не ис-
пользуется, в выборке возникают большие значения β, и когда β становиться большим, зави-
симость β от ‖γ‖ очень сильная. Как известно, сильная зависимость приводит к медленной
сходимости алгоритма Гиббса. Графики 10 и 11 показывают, как использование априорного
распределения улучшает свойства сходимости алгоритма Гиббса путем устранения чрезвы-
чайно больших экземпляров β.

7 Случай большого количества инструментов

Когда T ≤ k, то есть когда нет степеней свободы в «регрессии на первом шаге», правдопо-
добие имеет два бесконечных пика: первый – там, где γ выбрана для идеальной подгонки
x в (2), второй – где βγ выбирается для идеальной подгонки y в (1). Обычно мы не счи-
таем убедительными соответствующие оценки, которые основываются на МНК при прогоне
регрессии y на x или при прогоне регрессии x на y, в последнем случае с оцениванием β об-
ращением оценки коэффициента обратной регрессии. Причина в том, что мы на самом деле
не верим, что любое из двух уравнений в НПФ имеет идеальную подгонку. Следовательно,
имеет смысл попытаться отразить эти веры в априорном распределении, которое могло бы
отвлечь от МНК-оценок.
Один из способов сделать это – использовать сопряженные априорные распределения, что

можно осуществить добавлением «фиктивных наблюдений» в данные. Для определенности
пусть T = k = 20, и зададим расширенные данные как

x∗ =

(
x
0

T×1

)
, y∗ =

(
y
0

T×1

)
, Z∗ =

(
Z

λ I
T×T

)
. (6)

Вычисления, лежащие в основе Рис. 12, соответствуют λ = 0,5. Естественно считать, что эти
фиктивные наблюдения стремятся «прижать» результаты к нулю. Однако из-за того, что
они связывают априорные дисперсии γ и βγ возле нуля с дисперсией возмущения в урав-
нениях, они также ослабляют «идеальные подгонки». На рисунке 12 видно, что последний
эффект доминирует, так как применение априорного распределения сдвигает апостериорное
вверх от априорного среднего (и от МНК-оценки). Этот подход перспективен как способ
избежать утилизации информации из-за неиспользования несомненно годных и доступных
инструментальных переменных.
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Рис. 7: Апостериорное распределение β при наличии априорного распределения (красным
цветом) и без такового. Модель и выборка как для Рис. 5. Плотности оцениваются по методу
«ближайших соседей», коих здесь 300.
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Рис. 8: Точки совместного апостериорного распределения β и ‖γ‖ при плоском априорном
распределении для ПФ-параметра. Модель и выборка как для Рис. 5.
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Рис. 9: Точки совместного апостериорного распределения β, ‖γ‖ при априорном распределе-
нии для ПФ-параметра. Модель и выборка как для Рис. 5.
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Рис. 10: Последовательность вытягиваний β. Плоское априорное распределение для ПФ-
параметра. Модель и выборка как для Рис. 5.
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Рис. 11: Последовательность вытягиваний β. Плоское априорное распределение ×N(1, 100I)
для ПФ-параметра. Модель и выборка как для Рис. 5.
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Рис. 12: Матрица Z размером 20×20 тянется из N(0,1). Коэффициенты приведенной формы
при Z все равны 1. Выборка такова, что β̂OLS = 0,8678 с обычной стандартной ошибкой
0,0577. Полученная из обратной регрессии β̂ = 0,9446.
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We take a decision-theoretic view on the question of how to use instrumental variables
and method of moments. Since prior beliefs play an inevitably strong role when instru-
ments are possibly “weak”, or when the number of instruments is large relative to the
number of observations, it is important in these cases to report characteristics of the
likelihood beyond the usual IV or ML estimates and their asymptotic (i.e. second-order
local) approximate standard errors. IV and GMM appeal because of their legitimate
claim to be convenient to compute in many cases, and a (spurious) claim that they
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Впечатления от конференции

Ежегодная встреча канадской эконометрической
группы?

Виктория Зинде-Уолш†

Университет МакГилл, Монреаль, Канада

В настоящем отчете содержатся впечатления участника встречи канадской эконо-
метрической группы, проводившейся в октябре 2006 года в городе Ниагара-Фоллз.

Ежегодная встреча канадской эконометрической группы (CESG, Canadian Econometric
Study Group) состоялась в октябре 2006 года в городке Ниагара-Фоллз рядом со впечат-
ляющим Hиагарским водопадом. Программу и статьи можно найти на специально органи-
зованном сайте http://zeus.econ.umd.edu/conference/CESG2006/program/CESG2006.html.
Программа была очень напряженная, даже слишком: за два дня мы прослушали 16 докла-

дов (каждая презентация – 30 минут, выступление обсуждающего – 10 минут, вопросы – 5
минут), было показано 14 постеров, и даже во время обеда, параллельно с кофе и десертом,
были доклады приглашенных докладчиков. Эта конференция хорошо известна среди эконо-
метристов, привлекает международное внимание, отбор докладов строгий, и среди принятых
докладчиков много неканадцев.
Первым обеденным докладчиком был Стивен Дюрлауф1. Его представлял Джеймс Мак-

киннон2, который перечислил его достижения и привел впечатляющую статистику о публи-
кациях, ссылках на них и т.п. Доклад обсуждал эффект от мер по снижению волатильности
таких показателей, как производимый продукт, безработица, инфляция. Используя мето-
ды спектрального анализа, Дюрлауф рассмотрел трансформацию спектральной плотности
по сравнению с базовой (в отсутствие мер по снижению волатильности). Он показал, что
снизить волатильность для всех частот одновременно не удается, например, снижение дол-
говременной (низкочастотной) волатильности приводит к ее росту для высоких частот.
Второй приглашенный докладчик, Эрик Гайзельс3 тоже рассматривал проблему волатиль-

ности, но с точки зрения моделирования и измерения. Гайзельс известен своими исследова-
ниями в области сезонности и сезонных фильтров и взаимодействия между явлениями на
разных частотах спектра временных рядов. Его доклад был посвящен такого рода анали-
зу в системе, которую он называет MIDAS (mixed data sampling analysis), в применении к
финансовым данным на различных частотах.
Наиболее интересным для меня был доклад Адониса Ячью4, посвященный непараметриче-

ским методам. Непараметрические методы привлекательны тем, что освобождают от необ-
ходимости делать (часто произвольные) предположения о параметрах и прочих характери-
стиках модели, однако слабость непараметрического подхода, которая существенно ограни-
чивает его привлекательность на практике, заключается в так называемом «проклятии раз-
мерности». Чем выше размерность данных, тем медленнее сходимость оценок. В последнее

?Цитировать как: Зинде-Уолш, Виктория (2007) «Ежегодная встреча канадской эконометрической груп-
пы», Квантиль, №2, стр. 95–97. Citation: Zinde-Walsh, Victoria (2007) “Canadian Econometric Study Group
annual meeting,” Quantile, No.2, pp. 95–97.
†Адрес: Department of Economics, 855 Sherbrooke Street West, Montreal, Quebec, H3A 2T7, Canada. Элек-

тронная почта: victoria.zinde-walsh@mcgill.ca
1Steven Durlauf (University of Wisconsin–Madison) “Design limits and dynamic policy analysis”
2James MacKinnon (Queens University)
3Eric Ghysels (University of North Carolina) “On the economic sources of volatility”
4Adonis Yatchew (University of Toronto) “Nonparametric estimation when data on derivatives are available”
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время получены существенные результаты, указывающие пути защиты от этого «прокля-
тия», и работа Ячью – новый и важный шаг в этом направлении. Идея заключается в том,
что зачастую мы имеем дополнительные сведения, использование которых ускоряет сходи-
мость непараметрических оценок неизвестной регрессионной функции. Эти сведения имеют
вид данных о частных производных, например, когда речь идет о непараметрической оценке
производственной функции, и известны цены на некоторые факторы производства (частные
производные). Ячью показывает, что в каждом направлении, где известна частная произ-
водная, скорость сходимости сводится к параметрической, тем самым позволяя избежать
«проклятия размерности».
На этой же сессии был доклад Гарри Паршa5. Он известный специалист в области моделей

аукционов. В докладе был поставлен вопрос о том, как оценить совместное распределение
ценности двух предметов с целью решить, стоит ли их предлагать в комплекте. Парш ис-
пользует метод связок (copulas) (в частности, Архимедову связку) для полупараметрического
моделирования совместного распределения. Виктор Агеригабрия6, который обсуждал этот
доклад, предложил расширить подход до полностью непараметрического путем использова-
ния непараметрической связки.
В секции по панельным моделям Бади Балтаги7, известный своими статьями и книгой в

этой области, рассмотрел проблему, когда n велико по сравнению с T , и кросс-секционный
эффект может быть выражен через фиксированную матрицу (например, расстояний между
странами или интенсивности импортно-экспортных потоков). Этот доклад представил ре-
зультаты, касающиеся тестирования разных аспектов модели: присутствия пространствен-
ной корреляции, формы ее влияния и т.п. (тесты типа LM, мультипликаторов Лагранжа).
Расселл Дэвидсон8 в своем обсуждении сфокусировал внимание на пространственной кор-
реляционной матрице: он критиковал ее общепринятую структуру, которая накладывает
серьезные ограничения и недостаточно хорошо идентифицирует разные структуры данных.
Он также предложил методы статистической оценки этой матрицы (конечно, такая оценка
требует, чтобы T было велико, что противоречит предположениям Балтаги). Второй доклад в
этой секции, Чихва Као9, был посвящен коинтеграции в панельных моделях, где присутству-
ют общие факторы. Оценка параметров производится в два шага: на первом оцениваются
общие факторы методом основных компонент, а на втором – оцениваются параметры моде-
ли. Обсуждающий Артем Прохоров10 отметил существенный вклад этой работы и поставил
вопрос об определении количества общих факторов.
Два интересных теоретических доклада были представлены в секции по инструменталь-

ным переменным. Марин Карраско11 рассмотрела проблемы, связанные с присутствием боль-
шого количества (неслабых) инструментов для обобщенного метода моментов: использование
большого количества инструментов увеличивает смещение. Она предложила различные ре-
гуляризирующие схемы, в частности, метод основных компонент. Рост их количества может
быть определен разными способами, например, через кросс-валидацию. Джон Галбрейт12 в
своем комментарии отметил, что вопрос о количестве и отборе компонентов требует тщатель-
ного анализа критерия, на котором этот отбор основывается. Эрик Рено13 рассмотрел слабые
и полуслабые инструменты, использование которых ведет к разным скоростям сходимости в
обобщенном методе моментов и развил теоретические основы для комбинации информации,

5Harry Paarch (University of Iowa) “Semiparametric identification and estimation in multi-object, English auc-
tions”

6Victor Aguirregabria (University of Toronto)
7Badi Baltagi (Syracuse University) “A generalized spatial panel data model with random effects”
8Russell Davidson (McGill University)
9Chihwa Kao (Syracuse University) “Panel cointegration with global stochastic trends”
10Artem Prokhorov (Concordia University)
11Marine Carrasco (Université de Montréal) “Instrumental variables estimator based on principal components”
12John Galbraith (McGill University)
13Eric Renault (University of North Carolina) “Efficient GMM with semi-weak identification”
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получаемой на основе оценок с разными скоростями сходимости.
На сессии по структурным векторным авторегрессиям Николай Господинов14 представил

нестандартные асимптоматические результаты для доверительных интервалов в ситуации,
когда нарушена коинтеграция с инструментом, например, когда в производительности при-
сутствует единичный корень, а в часах работы – только корень, близкий к единице. В до-
кладе Юрия Городниченко15 новый и интересный подход позволяет рассмотреть влияние
структурных шоков в векторных авторегрессионных моделях. Суть его подхода заключает-
ся в моделировании таких шоков как общих факторов в ошибках (VAR)-модели. Как отметил
комментатор Mарсель Войя16, этот подход позволяет связать векторныe авторегрессионныe
модели и макроэкономическую теорию.
Среди остальных докладов очень интересным был доклад Aцуши Инуи17, где использу-

ются результаты опроса потребителей с целью обнаружить их личное представления об ин-
фляции. Эти мнения могут быть очень далеки от реальности (yтешительно то, что чем более
образованы опрашиваемые, тем меньше процент крайне нелепых ответов). Роберт де Йонг18

представил новые (и очень сложные) асимптотические результаты для тобит-модели с I(1)-
регрессорами. Доклад Шиничи Сакаты19 был посвящен отбору модели на основе S-оценок,
нечувствительных к наблюдениям-выбросам.
Интересные работы были также представлены в виде постеров. Для меня были наибо-

лее интересны теоретические работы, такие как доклады Янкин Фан20 и Чуана Го21. Но и
остальные работы, как теоретические, так и прикладные, заслуживали внимания.
Следующая встреча канадской эконометрической группы состоится в сентябре 2007 года

в Монреале.

Canadian Econometric Study Group annual meeting
Victoria Zinde-Walsh

McGill University, Montreal, Canada

This report contains impressions of a participant of the Canadian Econometric Study
Group meeting held in October, 2006 in Niagara Falls.

14Nikolay Gospodinov (Concordia University) “Inference in nearly nonstationary SVAR models with long-run
identifying restrictions”

15Yuriy Gorodnichenko (University of Michigan) “Reduced rank identification of structural shocks in VARs”
16Marcel-Cristian Voia (Carleton University)
17Atsushi Inoue North Carolina State University “Do actions speak louder than words? Household expectations

of inflation based on micro consumption data”
18Robert DeJong (Ohio State University) “Nonstationary censored regression”
19Shinichi Sakata (University of British Colombia) “A model selection method for S-estimation”
20Yanqin Fan (Vanderbilt University) “Maximization by parts in extremum estimation”
21Chuan Goh (University of Toronto) “Nonparametric inference on conditional quantile processes”
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Ежегодная встреча эконометрической группы
Среднего Запада?

Константин Тюрин†

Университет штата Индиана, Блумингтон, США

В настоящем отчете содержатся впечатления участника встречи эконометриче-
ской группы Среднего Запада, проводившейся в 2006 г. в Цинциннати.

Эконометрическая группа Среднего Запада (известная как Midwest Econometric Group,
или MEG) представляет собой неформальную организацию эконометристов большой груп-
пы университетов американского Среднего Запада. Группа основана в 1991 году и проводит
ежегодные конференции в начале октября в одном из университетов региона. Хотя, судя
по названию, организация является региональной, на самом деле она более чем открыта
для всех желающих, включая эконометристов, живущих и работающих за пределами США.
Статьи, представляемые на таких конференциях, охватывают широкий круг вопросов теоре-
тической и прикладной эконометрики, а также смежных областей, таких как макроэкономет-
рика, финансовая эконометрика, теория вероятностей и статистика, прикладная экономика.
Обычно почти половина статей, представляемых на конференциях группы, подается сту-
дентами, заканчивающими обучение в США на докторских программах. Остальные статьи
представляются профессорами ведущих американских университетов и исследовательских
институтов. Группа публикует сообщения об очередных конференциях на интернет-странице
по адресу http://www.nd.edu/˜meg. К сожалению, статьи на сайт не выкладываются.
В 2006 году очередная конференция эконометрической группы Среднего Запада прово-

дилась в течение полутора дней в Цинциннати (штат Огайо). Как обычно, конференция
проходила в неформальной атмосфере. Фактически подобные форумы представляют собой
идеальное место встречи для коллег с общими интересами (в данном случае по экономет-
рике), когда есть возможность пообщаться в более спокойной обстановке, чем это обычно
удается на крупных ежегодных форумах, таких как традиционная январская конференция
Эконометрического общества. В Цинциннати было представлено в общей сложности 67 ста-
тей на 23 сессиях. Поскольку сессии проходили параллельно, невозможно было посетить все
интересные презентации. Как обычно, приходилось выбирать, как правило, между двумя,
а то и тремя, интересными докладами. По этой причине предлагаемый ниже обзор являет-
ся далеко не полным и отражает, с некоторой долей случайности, мои личные интересы и
предпочтения.

Доклад на торжественном ужине

Брюс Хансен (Университет штата Висконсин) «Усреднение моделей»1

Очень интересный обзор проблем, связанных так или иначе со статистическим выбором
модели, представлен Брюсом Хансеном. Фактически был приведен набросок исследователь-
ской программы в данном направлении на несколько лет, а возможно, и десятилетий, вперед.
Здесь я лишь кратко перечислю вопросы, рассмотренные в докладе.

?Цитировать как: Тюрин, Константин (2007) «Ежегодная конференции эконометрической группы Сред-
него Запада», Квантиль, №2, стр. 99–106. Citation: Tyurin, Konstantin (2007) “Midwest Econometric Group
annual meeting,” Quantile, No.2, pp. 99–106.
†Адрес: Wylie Hall 209, Indiana University, Bloomington, IN 47405, USA. Электронная почта:

ktyurin@indiana.edu
1Bruce Hansen (University of Wisconsin) “Model averaging”
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В большинстве прикладных статей приводятся, как правило, оценки параметров несколь-
ких альтернативных моделей (в пример была приведена выборка статей из журнала Ameri-
can Economic Review). Рассматриваются модели, различающиеся в выборе независимых пе-
ременных, в выборе зависимых переменных, спецификации модели, методах оценивания и
выборе инструментов. Зачастую использование и интерпретация таких моделей на практике
не следуют (а порой и противоречат) рецептам, которые можно найти в стандартных учебни-
ках эконометрики. С одной стороны, отклонение от догматов можно только приветствовать.
С другой стороны, выбор модели чаще всего осуществляется неформально, и существенные
различия в полученных результатах приводят нас к необходимости отдавать себе трезвый от-
чет, что на практике мы всегда имеем дела с проблемой неопределенности модели. Сразу же
возникает масса вопросов, таких как, например: Существует ли «наилучшая» (в некотором
смысле) оценка модели? Можно ли комбинировать различные оценки и как это делать? Как
выбрать «наилучшую» оценку, если стоит такая задача? Как комбинировать доверитель-
ные интервалы, полученные на основе различных моделей, и использовать их для оценки
неопределенности модели?
Далее Хансен более подробно остановился на следующих вопросах:

1. Какие регрессоры из потенциально бесконечного (или очень большого) числа возмож-
ных кандидатов должны быть включены в модель? (Стандартные критерии, рекомен-
дуемые в прикладной литературе, часто приводят к неоптимальным результатам; в
сложных моделях свойства статистических критериев до конца не исследованы.)

2. Какие существуют методы усреднения моделей, каковы их свойства, в чем преимуще-
ства и недостатки различных методов?

3. Какими свойствами обладают оценки параметров, полученные в результате приме-
нения формальной процедуры выбора модели? (Очень сложно, а чаще и невозмож-
но, определить распределение оценок параметров; часто распределение существенно
негауссовское и сильно отличается в конечных выборках от асимптотического.)

4. Как комбинировать доверительные интервалы, полученные на основе разных моделей?
(По большому счету, это открытый вопрос.)

5. Как комбинировать интервальные прогнозы? (Исследования на эту тему не проводи-
лись.)

6. Как связать между собой альтернативные «структурные» параметрические модели и
существенно непараметрические объекты реального мира, описываемые этими моде-
лями? Каковы последствия того, что мы практически всегда оцениваем неправильно
специфицированные «структурные» модели?

В заключение Брюс Хансен напомнил, что все перечисленные проблемы представляют
чрезвычайно широкое поле деятельности для эконометристов в ближайшей, а возможно, и
более долгосрочной перспективе.

Эконометрика временных рядов

Ричард Эшли (Политехнический институт штата Вирджиния) «Длинная память и дробная
интеграция в теории временных рядов: Последствия для моделирования» (совместная работа
с Дугласом Паттерсоном)2

2Richard Ashley (Virginia Polytechnic Institute, with Douglas Patterson) “Long memory versus fractional inte-
gration in a time series: Implications for modeling”
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Подчеркивается, что (1−L)d является только одним из множества альтернативных филь-
тров, пропускающих высокие частоты. Авторы рассмотрели простые и интуитивно привле-
кательные альтернативные фильтры, базирующиеся на «скользящих средних». Рассмотрены
также примеры временных рядов, такие как квадраты доходностей акций. Продемонстриро-
вано, что волатильность многих акций имеет, по-видимому, медленно меняющуюся тенден-
цию. Автор затруднился ответить, присутствует ли такая тенденция в доходностях фондовых
индексов. Тем не менее, сделано важное наблюдение: даже слабая тенденция в финансовых
временных рядах проводит к выделению ярко выраженной долгой памяти. Поэтому важно
осмысленно применять фильтры при моделировании временных рядов, а сами фильтры за-
служивают более тщательного теоретического изучения. Это своего рода возврат к идеям,
которые можно обнаружить в «старой» литературе о временных рядах, но которые по ряду
причин остались на периферии современной эконометрики. Тем не менее, по мнению автора,
эти идеи сейчас заслуживают повышенного внимания.

Айзек Миллер (Университет Миссури) «Авторегрессионная модель со случайными коэффи-
циентами и экзогенными стохастическими единичными корнями»3

Рассматривается авторегрессионная модель первого порядка, где как коэффициент авто-
регрессии, так и волатильность инноваций меняются во времени под воздействием строго
экзогенного интегрированного процесса. Анализируются свойства временных рядов, генери-
руемых такими моделями, и рассматриваются асимптотические свойства оценок этих моде-
лей. Наиболее интересные результаты, по мнению автора, включают: (1) более медленную
асимптотическую сходимость оценок таких моделей (как правило, n1/4 вместо n1/2, где n
– размер выборки); (2) смешанные гауссовские асимптотики. Рассматривается применение
таких моделей к анализу волатильности доходностей краткосрочных облигаций американ-
ского правительства. Модель похожа на двумерную STAR (гладкопороговую авторегрессию),
поскольку авторегрессионный коэффициент моделируется при помощи логистической функ-
ции. Интересно, что очень сложно оценивать точно (в конечных выборках) наклон логисти-
ческой функции. В то же время, остальные коэффициенты оцениваются довольно точно
даже при не очень большом размере выборки.

Ричард Бэйлли (Университет штата Мичиган) «Нелинейные модели с процессами с сильной
зависимостью и их применения к теории форвардных премий и реальных обменных курсов»
(совместная работа с Джорджем Капетаниосом)4

Предлагается моделировать одновременно как долгую память, так и нелинейность. Рань-
ше исследователи уделяли внимание либо одной, либо другой характеристике. Автор аргу-
ментирует, что необходимо серьезно подойти к изучению взаимодействия обеих характери-
стик временных рядов в рамках одной модели. Процессы такого типа включают как хорошо
известные (такие как ARFIMA и STAR), так и слабо изученные типа ANN (искусственных
нейронных сетей) с долгой памятью. Большая часть важных результатов в таких общих мо-
делях не установлена теоретически. По этой причине рассматривается большое количество
симуляций процессов такого типа, и делаются некоторые предварительные выводы о каче-
ственном поведении оценок, полученных с использованием различных методов, таких как:
(1) двухшаговый метод вначале оценивает параметр долгой памяти и использует эту оценку
при фильтрации, после чего оцениваются остальные параметры; (2) метод максимального
правдоподобия, который хотя и более сложен в вычислительном плане, имеет то теорети-
ческое преимущество, что получаемые оценки сходятся со скоростью n1/2, где n – размер
выборки. Дополнительные сложности возникают при выборе модели; по мнению автора, это

3Isaac Miller (University of Missouri) “A random coefficients autoregressive model with exogenously-driven
stochastic unit roots”

4Richard Baillie (Michigan State University, with George Kapetanios) “Nonlinear models with strongly depen-
dent processes and applications to forward premia and real exchange rates”
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своего рода terra incognita в таких моделях. Параметры при нелинейных (квадратичных)
членах разложения ANN оцениваются очень неточно, однако качество улучшается при уси-
лении тенденции к стационарности ARMA-компоненты и при увеличении размера выборки.
Константы при линейных членах оцениваются без особых проблем. То же можно сказать об
оценке параметра долгой памяти при условии, что применяется локальный метод Уиттла, а
не метод максимального правдоподобия. Рассматриваются примеры применения подобных
эконометрических моделей к двум классическим проблемам: анализу соотношения между
форвардной премией и реализованной доходностью на спот-рынке, а также анализу свойств
реальных доходностей валютных инвестиций.

Эконометрическая теория

Роберт де Йонг (Университет штата Огайо) «Нестационарная цензурированная регрессия»
(совместная работа с Линг Ху)5

Основная цель данной работы – проанализировать последствия использования интегри-
рованных I(1)-регрессоров в моделях с цензурированием типа «тобит». Модели такого рода
(используемые, например, при определении цен на сельскохозяйственные продукты, когда
правительство устанавливает пороговые значения цен) можно отнести к классу нелинейных
коинтеграционных моделей. До появления в печати известной статьи Парка и Филлипса
(Park & Phillips, 1999) считалось, что теоретический анализ таких моделей невозможен. Под-
ход, использованный де Йонгом, так же как и подход Парка и Филлипса, примененный ими
при анализе моделей бинарного выбора, базируется на асимптотической теории нелинейных
функционалов броуновских процессов, развиваемой с существенным использованием локаль-
ного времени броуновского процесса. Тем не менее, утверждается, что метод Парка и Фил-
липса, базирующийся на использовании стохастического анализа, в данном случае нельзя
применить напрямую. Вместо этого авторы используют малоизвестные большинству эконо-
метристов центральные предельные теоремы из классической монографии Холла и Хейде
(Hall & Heyde, 1980). В принципе, достаточно простая идея – получить предварительную
оценку параметров регрессии с использованием только нецензурированных наблюдений –
приводит к состоятельным оценкам порядка T−1, имеющим смешанное нормальное распре-
деление, правда, только в случае скалярного интегрированного регрессора. Подобный ре-
зультат, увы, не обобщается на случай, когда в правой части присутствуют несколько таких
интегрированных регрессоров. Авторы обнаружили несколько весьма неожиданных законо-
мерностей; в частности, что свойства функционалов, базирующихся на первых производ-
ных логарифма функции правдоподобия тобит-модели, качественно отличаются от свойств
функционалов, полученных с использованием вторых производных. В заключение автор упо-
мянул, что хотя асимптотический анализ моделей дискретного выбора типа пробит, логит
и тобит с интегрированными регрессорами можно считать в основном завершенным, же-
лательно разработать общий подход для анализа таких нелинейных моделей. Более того,
остается открытым вопрос учета динамических эндогенных переменных в таких моделях и,
в частности, разработки метода, аналогичного модифицированной динамической регрессии
наименьших квадратов, используемой при анализе линейных динамических коинтеграцион-
ных моделей.

Прикладная эконометрика

Хосе Кэнелс-Серда (Университет Колорадо–Болдер) «eBay 9/11» (совместная работа с Джей-
соном Пирси)6

5Robert de Jong (Ohio State University, with Ling Hu) “Nonstationary censored regression”
6Jose Canals-Cerda (Federal Reserve Bank of Philidelphia, with Jason Pearcy) “eBay 9/11”
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Данная статья содержит анализ рынка картин, продаваемых авторами на интернет-аукционе
EBay. Автор, который, кстати, сам является активным покупателем на этом рынке, интере-
суется, как теракты 11 сентября 2001 года повлияли на динамику спроса на картины. В то
время как основное внимание в данной работе уделяется моделированию и анализу спроса,
анализ предложения и равновесия на рынке отходит на второй план. Итоговая цена аукцио-
на определяется как вторая наивысшая цена, в то время как прибытие заявок покупателей
(агентов с независимыми частными оценками) моделируется в реальном времени как пуассо-
новский процесс с фиксированной интенсивностью. Наиболее интересный методологический
аспект данной статьи заключается в том, что делается попытка интегрировать экономику те-
ории аукционов и математическую теорию порядковых статистик. Что касается прикладных
аспектов, то отмечается всплеск активности потока заявок на покупку картин в последние
пять секунд перед закрытием аукциона, причем замечено, что многие покупатели уже в
2001 году использовали автоматизированные компьютерные стратегии. На основе анализа,
приведенного в статье, утверждается, что непосредственно после 11 сентября 2001 года не
произошло шока предложения на рынке картин, в то время как падение цен произошло
главным образом за счет снижения спроса и связанного с ним изменения стратегий подачи
заявок покупателями. Кроме того, подчеркивается, что для правильного анализа и регули-
рования рынка в период стресса чрезвычайно важно моделировать как изменение динамики
числа активных покупателей, так и изменение их оценок стоимости предлагаемого товара.

Анализ монетарной политики

Майкл Дукер (Федеральный резервный банк Сент-Луиса) «Система несвязанных рецессий»
(совместная работа с Мартином Сола и Ховардом Уоллом)7

Заголовок статьи основан на игре слов. В стандартном эконометрическом термине SUR
(seemingly unrelated regressions) автор заменил слово «регрессия» на «рецессию», при этом
аббревиатура SUR осталась прежней. Риторический вопрос, на который автор пытается дать
ответ, касается количества временных рядов, которые нужно включить в макропанель, что-
бы определить на практике «поворотную точку» (момент переключения режима) в динамике
делового цикла. Обычно в задачах такого рода мы имеем дело с панелями, в которых N (ко-
личество временных рядов) сравнительно велико, в то время как T (период наблюдения)
сравнительно мал. Задача состоит в использовании таких панелей для получения инфор-
мации о моменте переключения режима в предположении, что переключение происходит
одновременно для всех исследуемых временных рядов. Байесовский подход применен к мо-
дели SUMS (seemingly unrelated Markov switching models), являющейся обобщением модели
SUR на случай двух режимов. Методика оценивания параметров модели довольно стандарт-
на и базируется на методе марковских цепей Монте Карло, подобного описанному Чибом и
Гринбергом, например, в Chib & Greenberg 1996). Нововведение состоит в том, что предла-
гается использовать весовые коэффициенты при определении апостериорных вероятностей
режимов, где значения весов определяются с учетом способности модели к дискриминирова-
нию относительно рецессий, официально определяемых NBER (National Bureau of Economic
Research) США. Интересно, что когда всем весам присваивается единичное значение, способ-
ность модели к дискриминированию значительно ухудшается. Кроме того, было подчеркну-
то, что схожая методика может быть использована в более широком контексте, например,
при анализе моделей с марковским переключением режимов, таких как векторные авторе-
грессии и динамические факторные модели. При обсуждении доклада было замечено, что
используемая методика потенциально обладает способностью идентифицировать моменты,
когда экономика выходит из рецессии без снижения уровня безработицы (jobless recovery).

7Michael Dueker (Federal Reserve Bank of St. Louis, with Martin Sola and Howard Wall) “Seemingly unrelated
recessions”
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Tакже было указано, что в дальнейшем необходимо разработать методику сравнения аль-
тернативных моделей, возможно на основе байесовских факторов.

Финансовая эконометрика

Касинг Ман (Университет Западного Иллинойса) «Эмпирический анализ динамики вола-
тильности высокочастотных доходностей с использованием модели с компонентами, меняю-
щимися во времени» (совместная работа с Чунчи Ву)8

Хотя динамические модели волатильности, рассмотренные в этой работе, достаточно стан-
дартны, докладчик обратил внимание на ряд аспектов, которые следует учитывать при
практическом моделировании высокочастотной динамики финансовых рынков. Во-первых,
обращается внимание на то, что оценки параметра долгой памяти в моделях волатильности
весьма чувствительны как к частоте наблюдений (5 это минут либо же 15 минут, может суще-
ственно повлиять на результат), так и к спецификации модели (например, оценки параметра
долгой памяти, полученные в моделях ARFIMA для абсолютных доходностей и в моделях
FIGARCH, не только количественно отличаются друг от друга, но и, судя по всему, име-
ют различную природу). Во-вторых, делается упор на то, что необходимо более тщательно
подходить к моделированию систематических изменений уровня активности на финансовых
рынках в зависимости от времени суток; в частности, показано, что если детерминирован-
ная модель сезонности адекватна, то долгая память в моделях типа FIGARCH существенно
ослабевает и даже исчезает. Наконец, показано, что мультипликативная модель высокоча-
стотных доходностей, где присутствуют (1) детерминированная сезонная компонента, (2)
стохастическая компонента волатильности типа GARCH, (3) стохастический случайный шок
с негауссовским распределением, представляет собой наиболее адекватную модель в рассмот-
ренных примерах. Вневыборочные прогнозы, построенные на основе таких моделей, дают,
по мнению автора, наиболее обнадеживающие результаты.

Юнджин Ли (Университет штата Индиана, Блумингтон) «Диагностическое тестирование
моделей волатильности» (совместная работа с Йонгмяо Хонгом)9

В статье предложены новые статистические омнибус-тесты, применимые для проверки
адекватности моделей волатильности. Предложенные тесты основаны на свойствах вторых
производных обобщенного спектра временного ряда. Тесты имеют асимптотически нормаль-
ное распределение, что чрезвычайно удобно на практике. Показано, что они чувствительны
к достаточно широкому классу ошибок в спецификации динамики волатильности, включая
случаи, когда линейная либо нелинейная динамика волатильности полностью проигнориро-
вана. В отличие от существующих диагностических тестов моделей волатильности, тесты,
исследованные в данной статье, робастны по отношению к спецификации меняющихся во вре-
мени моментов более высокого порядка (например, моментов третьего и четвертого порядка,
влияющих на скошенность (skewness) и эксцесс (kurtosis) распределения временного ряда).
Поскольку тесты предполагают включение значительного числа лагов исследуемого времен-
ного ряда, предполагается, что тесты обладают достаточной мощностью при определении
динамики волатильности с нетривиальными лагами высокого порядка и долгой памятью. В
то же время, даже при использовании большого числа лагов полученные тесты теряют свою
мощность сравнительно медленно, за счет того, что лаги высокого порядка отражаются в
тестовой статистике с более низкими весами, что адекватно описывает большинство стан-
дартных ситуаций, анализируемых в экономике и финансах, когда произошедшие в недавнем

8Kasing Man (Western Illinois University, with Chunchi Wu) “Empirical analysis of volatility dynamics in high
frequency returns with a time-varying component model”

9Yoon-Jin Lee (Indiana University, with Yongmiao Hong) “Diagnostic testing for time series volatility models”
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прошлом события более существенны для определения динамики, чем события, случившие-
ся давно. Поскольку метод не требует предварительной оценки параметров, возникающая в
таких случаях неопределенность не воздействует на чрезвычайно удобные стандартные нор-
мальные асимптотические распределения тестовых статистик. Для практического использо-
вания тестов требуются только оценки стандартизованных остатков модели, вследствие чего
нет необходимости формулировать и оценивать альтернативную модель волатильности. Так-
же, в отличие от многих популярных диагностических тестов, не нужно использовать про-
изводные функций правдоподобия в моделях волатильности, что зачастую ассоциируется с
вычислительными и аналитическими трудностями. Свойства предложенных спектральных
тестов исследованы с помощью симуляций на малых и средних выборках. Показано, как
тесты могут быть применены при анализе некоторых популярных GARCH-моделей для до-
ходностей фондовых рынков.

Анил Бера (Университет Иллинойса в Урбана–Шемпейн) «Скалярные характеристики во-
латильности и временной зависимости в многомерных моделях финансовых рынков» (сов-
местная работа с Сангхан Кимом)10

Данная работа мотивирована стремлением получить скалярную характеристику зависи-
мости волатильностей нескольких временных рядов (например, индексов азиатских фон-
довых рынков в период кризиса 1997–1998 годов), обладающую более привлекательными
свойствами, чем существующие аналогичные характеристики (например, DCC, использо-
ванная в работе Forbes & Rigobon, 2002). Налицо несомненное желание практиков иметь в
своем арсенале некую метрику или набор метрик, адекватно описыващих зависимость меж-
ду волатильностями нескольких временных рядов, хотя, на мой взгляд, не совсем понятно,
какова финансовая интерпретация зависимости, характеризуемой подобными мерами. В ста-
тье использована идея, содержащаяся в работе Рагнара Фриша (Frisch, 1929). Предложено
несколько альтернативных динамических характеристик, основанных на свойствах дина-
мических ковариационных и корреляционных матриц волатильностей временных рядов, и
предложена исследовательская программа по изучению аналитических свойств этих харак-
теристик, которую авторы рассчитывают реализовать в будущем.

Мото Шинтани (Университет Вандербилт) «Новый взгляд на загадку международной ди-
версификации: Анализ стохастического доминирования с использованием высокочастотных
финансовых данных» (совместная работа с Джуном Парком)11

Основная цель данной работы – попытаться вновь проанализировать загадку диверсифи-
кации международного портфеля, которая состоит в том, что вплоть до настоящего времени
американские инвесторы предпочитают инвестировать 85% своих активов на внутреннем
рынке, в то время как стандартные финансовые модели предполагают более значительный
объем вложений на внешних рынках. На этот раз для анализа использованы новые мето-
ды эконометрики временных рядов, такие как непараметрический анализ стохастического
доминирования второго порядка и состоятельные статистические тесты типа Колмогорова–
Смирнова, обладающие свойством робастности к потенциальной нестационарности иссле-
дуемых временных рядов. Учитывается также то, что используемые временные ряды могут
наблюдаться несинхронно, в частности, в связи с тем, что периоды активности на локальных
фондовых рынках в разных точках земного шара перекрываются лишь частично. Широко
известные свойства стохастического доминирования первого и второго порядков обобщают-
ся на случай интегрированных I(1)-процессов с использованием такого нового эконометри-
ческого инструмента, как локальное время. Полученная методика применяется к анализу

10Anil Bera (University of Illinois at Urbana-Champaign, with Sangwhan Kim) “Scalar measures of volatility and
dependence for the multivariate models of financial markets”

11Mototsugu Shintani (Vanderbilt University, with Joon Park) “The international diversification puzzle revisited:
A stochastic dominance analysis of high-frequency data”
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высокочастотных наблюдений индексных фондов (с частотой пять минут). Показаны весьма
интересные суммарные пространственные распределения стоимостей различных биржевых
портфелей акций (exchange traded funds), и сделан обзор программы дальнейших исследова-
ний.

Кун Янг (Университет Вандербилт) «Переток информации между рынками: Наблюдения,
основанные на анализе высокочастотных данных фондовых индексов»12

Стартовая точка данного исследования – утверждение, что в литературе приводятся за-
частую противоречивые результаты о механизме перетока информации на международных
фондовых рынках. Основной источник этих противоречий состоит в использовании автора-
ми различных методик, а также в том, что данные, на которых проводились исследования,
имели различные частотные и прочие характеристики. В статье представлен анализ пятна-
дцати биржевых портфелей акций и утверждается (на мой взгляд, чересчур оптимистично),
что коэффициенты Шарпа (Sharpe ratios), оцениваемые на основе моделей высокочастотной
динамики, существенно превосходят аналогичные коэффициенты, полученные на основе ди-
намики более низкочастотных наблюдений.

Следующая, семнадцатая по счету конференция эконометрической группы Среднего За-
пада пройдет в Сент-Луисе в октябре 2007 года.
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В работе оценивается влияние интересов энергокомпаний, потребителей и губер-
наторов на политику в сфере регулирования тарифов на электроэнергию в регио-
нах России. Используются панельные данные о тарифах и потреблении электро-
энергии в 77 регионах за 1998–2003 гг. Анализ показал, что губернаторы были
склонны «замораживать» тарифы при проведении выборов, и что энергоемкие
предприятия предпочитают покупать электроэнергию на федеральном оптовом
рынке, а не вести переговоры о низких тарифах с региональными регуляторами.
Сделан вывод о том, что регулирование в 1998–2003 гг. имело преимуществен-
но социальную направленность, а не защищало интересы промышленных потре-
бителей, однако анализ тенденции к сокращению перекрестного субсидирования
свидетельствует о снижении такого рода социальной нагрузки на электроэнерге-
тику. Учитывая высокий уровень бедности населения, необходимо пересмотреть
подходы к установлению предельных тарифов с тем, чтобы четко разграничить
социальные и экономические параметры регулирования.
Ключевые слова: Россия, электроэнергетика, регулирование, теория групп ин-
тересов, губернаторы, панельные данные
Классификация JEL: L94, L51

1 Электроэнергетика России: основы регулирования и ценовая политика

Формирование электроэнергетики СССР и России было основано на поэтапном объединении
и организации параллельной работы региональных энергетических систем (объединяющих
в одном регионе генерацию электроэнергии, ее передачу, распределение, диспетчеризацию и
сбыт) с формированием межрегиональных объединенных энергосистем и их объединением
в единую электроэнергетическую систему. В 1992 г. крупнейшие генерирующие компании и
межрегиональные сети были переданы в федеральную собственность, и на их основе был
сформирован федеральный оптовый рынок электроэнергии и мощности (ФОРЭМ). Основ-
ными покупателями электроэнергии на этом рынке являются энергодефицитные региональ-
ные энергокомпании, которые обслуживают розничный рынок электроэнергии, продавая ее
конечным потребителям: промышленности, непромышленной сфере, населению. Сектор роз-
ничных продаж имеет региональную сегментацию. Основные характеристики энергосистемы
России, оптового и розничного рынка электроэнергии приведены в таблицах 1–4.

?Цитировать как: Юдашкина, Галина и Сергей Побочий (2007). «Регулирование электроэнергетики Рос-
сии: роль регионов», Квантиль, №2, стр. 107–130. Citation: Yudashkina, Galina and Sergey Pobochy (2007).
“Regulation of the electricity sector in Russia: regional aspects,” Quantile, No.2, pp. 107–130.
†Адрес: 630087, г. Новосибирск, проспект К. Маркса, 26. Электронная почта: gvyu@mail.ru
‡Адрес: 109544, г. Москва, Славянская площадь, 2/5/4, офис 4163. Электронная почта: amkor2000@mail.ru
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Таблица 1: Установленная мощность электростанций на конец 2003 г., млн. кВт.

Всего ТЭС ГЭС АЭС
Всего по РФ 216,4 148,4 45,3 22,7
В том числе:
Электростанции РАО «ЕЭС России» 156,6 121,9 34,7 –
Электростанции «Росэнергоатом» 22,7 – – 22,7

Таблица 2: Динамика потребления электроэнергии в РФ, млрд. кВт-ч.

Год 1991 1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003
Потребление 1062 1002 945 856 840 828 813 809 832 863 875 878,3 903,9

В настоящее время как оптовый, так и розничный сектор являются объектами госрегу-
лирования. При этом сама система регулирования стала более комплексной и продолжает
меняться в поисках оптимального баланса между регулированием и дерегулированием, а
также оптимального распределения полномочий между различными уровнями регулирова-
ния – федеральным, региональным, муниципальным. Целью данного исследования является
анализ влияния экономических, социальных и политических факторов на региональное ре-
гулирование тарифов.
Российская система регулирования формировалась под влиянием мирового опыта, однако

она имеет особенности, обусловленные законодательной спецификой. Под термином «регу-
лирование» в России понимается в основном лишь один метод регулирования – установ-
ление цен (тарифов). При этом такие его виды, как регулирование качества услуг, кон-
троль соблюдения правил поведения на рынке, лицензирование, регулирование доступа к
инфраструктуре, недостаточно институционализированы. Кроме того, отсутствует понима-
ние неразрывности комплекса регулирующих воздействий на те или иные сферы деятель-
ности. Государственное регулирование тарифов на электроэнергию в России осуществляется
на трех уровнях: федеральном, региональном и муниципальном. На федеральном уровне ре-
гулирующим органом является Федеральная энергетическая комиссия России, с марта 2004
г. – Федеральная служба по тарифам (далее ФЭК или ФСТ), на региональном – региональ-
ные энергетические комиссии (далее – РЭК). Оптовые тарифы регулируются ФЭК (ФСТ).
Розничные цены регулируются РЭКами. На муниципальном уровне регулируются только
небольшие энергоснабжающие организации, находящиеся в муниципальной собственности.
Таким образом, основными игроками в сфере тарифного регулирования являются федераль-
ные и региональные регуляторы. Принципиальная схема функционирования системы регу-
лирования представлена на Рис. 1.
В большинстве стран ключевым элементом системы регулирования является обеспечение

независимости регулирующего органа от исполнительной власти. Российская система ре-
гулирования подчинена исполнительной власти, которая вправе прямо влиять на решения
регулирующих органов. ФСТ находится в прямом подчинении федерального правительства.
В то же время РЭКи подчинены органам исполнительной власти субъектов Российской Фе-
дерации (губернаторам).
Отсутствие прямой подчиненности региональных регуляторов (РЭК) федеральному (ФЭК)

не позволяет ФЭК контролировать экономическую обоснованность региональных тарифов.
ФЭК имеет право определять единую нормативно-методическую базу ценообразования и
устанавливать предельные тарифы для отдельных групп конечных потребителей. Единая
для всех регионов методика ценообразования была разработана ФЭК только в середине
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Таблица 3: Структура оптового рынка электроэнергии ФОРЭМ по состоянию на 2003 г.

Основные поставщики Покупатели
11 атомных электростанций – 44,9% поставок 68 энергодефицитных региональных
22 тепловые электростанций – 31,2% поставок энергокомпаний – 87,4% покупок
12 гидравлических электростанций – 19,9% поставок 40 крупных потребителей – 6,6% покупок
3 энергоизбыточные региональные энергокомпании
– 3,9% поставок

Экспорт – 6% покупок

Таблица 4: Структура потребителей розничного рынка электроэнергии в 2003 г.

Млрд. кВт-ч Доля, %
Промышленность всего, в том числе: 241,1 45,9
Цветная металлургия 51,4 9,8
Черная металлургия 36,5 7,0
Машиностроение и металлообработка 36,1 6,9
Топливная промышленность 35,0 6,7

Сельское хозяйство 17,3 3,3
Транспорт и связь 63,7 12,1
Строительство 5,3 1,0
Жилищно-коммунальное хозяйство 75,2 14,3
Население 44,3 8,4
Прочие отрасли 78,2 14,9
Всего 525,2 100

2002 г.1 Предельные тарифы в 1998–2003 гг. фактически были установлены только для на-
селения. Таким образом, в анализируемый период региональный регулятор обладал значи-
тельными возможностями для самостоятельного установления тарифов.
Общепризнано, что основными проблемами ценовой политики в электроэнергетике России

являются относительно низкий уровень тарифов на электроэнергию при довольно низкой
эффективности использования энергии, несовершенство механизмов регулирования тари-
фов, большие масштабы перекрестного субсидирования (т.е. дотирования одних категорий
потребителей за счет увеличения тарифов для других категорий потребителей).
Проблемы низких тарифов и эффективности использования электроэнергии не станут

предметом данной работы. Тем не менее необходимо заметить, что уровень тарифов в Рос-
сии в долларовом эквиваленте, который снизился после кризиса в 1998 г., имеет тенденцию
к росту, и можно говорить в целом о том, что тарифы в России незначительно отличаются
от тарифов других стран СНГ.
В соответствии с основами ценообразования, разработанными2 в 2004 г., продеклариро-

вано несколько способов расчета тарифов: (1) метод экономически обоснованных расходов
(затрат); (2) метод экономически обоснованной доходности инвестированного капитала (ана-
лог – метод “Rate of return” в США); (3) метод индексации тарифов. Однако до настоящего
времени тарифы рассчитываются первым методом (затраты плюс прибыль). Тариф вклю-
чает в себя затраты на производство электроэнергии и затраты на оплату услуг по переда-
че электроэнергии и других услуг, связанных с процессом поставки электроэнергии. Схема
формирования тарифа на розничном рынке включает федеральные и региональные компо-
ненты. Расчет тарифа базируется на расчете необходимой валовой выручки региональной

1Первая методика ценообразования была утверждена Постановлением ФЭК России №49–э/8 от 31.07.02.
2Постановление Правительства РФ №109 от 26.02.04 «О ценообразовании в отношении электрической и

тепловой энергии в Российской Федерации».



110 Квантиль, №2, март 2007 г.

Муниципальные
власти

-

Губернатор

6

Региональная
энергетическая
комиссия

?

-

Федеральная энер-
гетическая комис-
сия (Федеральная
служба по тари-
фам) Российской
Федерации

?

-
�
�
��

Правительство

Тарифы для муниципаль-
ных предприятий и орга-
низаций

Тарифы для региональных
потребителей:
– промышленные предпри-
ятия (мощностью свыше
750 кВА и ниже 750 кВА)
– железная дорога
– непром. потребители
– городской транспорт
– с/x предприятия
– городское и сельское на-
селение
– населенные пункты (го-
родские и сельские)
– перепродавцы
– внутреннее потребление

-

ФОРЭМ (тарифы на по-
купку и продажу электро-
энергии) B

B
B
B
B
B
B
B
BN

Платежи за обслуживание
РАО «ЕЭС России»

Региональные
энергокомпании

�
�
���

Федеральный
оптовый рынок
электроэнергии
и мощности
ФОРЭМ

�
�
���

?

6

Федеральные
электростан-
ции, атомные
электростан-
ции, гидроэлек-
тростанции

?

Региональные и
муниципальные
потребители

Крупные потре-
бители: энерго-
снабжающие ор-
ганизации, круп-
ные энергоемкие
предприятия

Рис. 1: Принципиальная схема функционирования системы регулирования.

энергокомпании (NGR). Схема формирования следующая:

NGR = FOREM +AP +NP + CP +OC,

где «федеральные» компоненты, регулируемые ФЭК (ФСТ), следующие: FOREM – сумма
затрат, включающая в себя тариф покупки электроэнергии на ФОРЭМ, тарифы передачи
электроэнергии по общероссийским сетям и тарифы на услуги по оперативно-диспетчерскому
управлению в электроэнергетике, AP – абонентная плата за услуги РАО «ЕЭС России» по
организации функционирования и развитию Единой энергетической системы России, NP –
«необходимая прибыль», т.е. прибыль, необходимая для поддержания бизнеса и роста энер-
гокомпании, в том числе инвестиции; а «региональные» компоненты, регулируемые РЭК,
следующие: CP – платежи по заемным средствам, включая долгосрочные инвестиционные
кредиты, OC – собственные затраты энергокомпании, включая затраты на местную генера-
цию (локальные ТЭЦ, поставляющие тепло и электроэнергию напрямую потребителям) и
затраты на передачу электроэнергии (высокое напряжение – крупные промышленные пред-
приятия, среднее напряжение – другие промышленные и непромышленные предприятия,
низкое напряжение – население).
В федеральный закон «О государственном регулировании тарифов на электрическую и

тепловую энергию в РФ» были внесены изменения, в соответствии с которыми начиная с
2004 г. Правительство РФ ежегодно устанавливает предельные тарифы (минимальные и
максимальные) для регионов. Расчет этих тарифов и их прогноз на следующие 2–3 года
осуществляет ФСТ. В пределах этих границ, специфичных для каждого региона, РЭКи
обязаны устанавливать тарифы.
В итоге можно отметить, что модель регулирования начала меняться в сторону усиления

контроля федеральных органов власти над региональными регуляторами. Тем не менее но-
вая методика определения тарифов оставляет открытым вопрос обоснованности региональ-
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ной дифференциации тарифов. Для прогнозирования предельных тарифов ФСТ обязана
использовать ряд технических и технологических показателей, характеризующих состояние
энергосистемы региона и учитывать социально-экономические и политические параметры:
макроэкономические индикаторы социально-экономического развития Российской Федера-
ции, имевшее место в предыдущие периоды регулирования тарифов экономически необос-
нованное сдерживание отдельными РЭК роста тарифов. Очевидно, что отсутствие объек-
тивного анализа того, какие факторы могли формировать «необоснованное» сдерживание
тарифов, может негативно повлиять на решения федерального регулятора. Приведенный
выше обзор показывает, что до 2004 г. у региональных властей имелись большие возможно-
сти манипулировать тарифами. В том случае, если это не будет принято в расчет, федераль-
ное регулирование только закрепит сложившуюся неэффективную систему тарифов. Анализ
факторов, воздействующих на региональное регулирование тарифов, является целью данной
работы.

2 Методология исследования

До 60-х годов теория регулирования базировалась на постулате необходимости регулирова-
ния для корректировки ситуаций, когда условия функционирования бизнеса отклоняются
от совершенной конкуренции, в том числе в ситуации естественной монополии, когда рост
производственной эффективности может негативно сказаться на распределительной эффек-
тивности. В соответствии с этим, так называемым, «нормативным анализом в качестве по-
зитивной теории» (Peltzman, Levine & Noll, 1989) предполагалось, что созданные регулирую-
щие органы будут сокращать или устранять элементы неэффективности, «провалы рынка».
Действуя подобным образом в отраслях естественной монополии, государство фактически
пытается имитировать действие рынка совершенной конкуренции, так что регулирование
оказывается заменителем конкуренции (Sidak & Spulber, 1998), а не реакцией на нежела-
тельные результаты.
Другой путь обоснования желательности регулирования – это необходимость предотвра-

щения или компенсации негативных результатов рыночного процесса, когда распределение
доходов между участниками системы может оцениваться как нежелательное, исходя из сооб-
ражений справедливости, патерналистских мотивов или же этических принципов. Принято
считать, что при реализации соответствующих вмешательств обычно возникают противоре-
чия с задачей максимизации экономической эффективности, поскольку воздействие перерас-
пределения на стимулы может снизить уровень индивидуальной полезности (Okun, 1975). В
этом случае для решения задачи «эффективность против справедливости» необходимо регу-
лирование с учетом расширения понятия «эффективность» до «социальной эффективности»
(Posner, 1974). В качестве примера такого рода регулирования можно назвать перекрестное
субсидирование, когда в цену, назначаемую одному потребителю, включаются дотации, за
счет которых снижается цена для другого потребителя.
Основная проблема теории заключалась в том, что до 60-х годах она не тестировалась

эмпирически. Систематический эмпирический анализ эффектов экономического регулиро-
вания ведет свое начало с работы Стиглера и Фридланд (Stigler & Friedland, 1962), в ко-
торой оценивались эффекты регулирования электроэнергетических компаний. Приведенная
форма уравнения для анализа цены P в данной работе имела следующий вид:

P = f(D,S,R),

где D – факторы изменения спроса на электроэнергию, не зависящие от политики регу-
лирования (урбанизация и доход), S – факторы изменения предложения электроэнергии, не
зависящие от регулирования (цена топлива и доля выпуска энергии, приходящаяся на гидро-
генерацию). Регулирование моделируется фиктивной переменной R, принимающей значения
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0 или 1. Основные результаты этого и последующего исследования Стиглера (Stigler, 1971)
привели его к выводу о том, что регулирование вводится с подачи самой регулируемой отра-
сли, и регулятор оперирует преимущественно в ее целях. Такая трактовка объясняет факты
существования неэффективной практики регулирования, которая никак не могла быть объ-
яснена с точки зрения теории общественного интереса. Это стало основой «теории захвата»
в регулировании, в соответствии с которой предполагается, что регулирующие государствен-
ные ведомства, преследуя в начальный период своего создания цели повышения обществен-
ного благосостояния, впоследствии «захватываются» частными экономическими агентами,
поведение которых они призваны регулировать, что изменяет действующие правила регули-
рования в пользу регулируемого сектора. Соответственно снижается эффективность регули-
рования, его положительное влияние на рост общественного благосостояния. Экономическая
модель захвата разработана Мартимортом (Martimort, 1999).

Свое развитие экономическая теория регулирования получила в работах Пельцмана (Peltz-
man, 1987) и Беккера (Becker, 1983), базирующихся на анализе поведения групп экономиче-
ских агентов, объединенных общим интересом (групп интересов или групп давления). Здесь
регулирование более не является просто константой, моделируемой фиксированной перемен-
ной, а трактуется как эндогенный результат взаимодействия политиков, избирателей, бюро-
кратов и некоторых других групп интересов. Пельцман предположил, что политики исполь-
зуют регулирование так, чтобы обеспечить себе максимальную политическую поддержку.
Беккер исследовал последствия конкуренции между отраслевыми группами интересов за
политическое влияние.

Оценивать эффективность сложившейся в 1998–2003 гг. системы регулирования целесо-
образно в рамках экономической теории регулирования. В регулируемой сфере (на моно-
польном рынке товара) функционирует три группы экономических агентов: монопольный
поставщик товара, потребители товара и государство. Первые две группы преследуют по-
тенциально встречные интересы, сводящиеся к минимизации собственных затрат и макси-
мизации прибыли за счет остальных, хотя наиболее действенными возможностями в этом
направлении обладает монополист – первичный собственник объекта оборота (товара, услу-
ги). В таких условиях избыточное удовлетворение (либо игнорирование) интересов одной
группы неминуемо ведет к срыву функционирования системы в целом. С целью предот-
вращения этого образуется специальный орган регулирования, главной задачей и базовым
принципом работы которого в соответствии с законодательством является максимальное
обеспечение оптимального баланса интересов государства, монополиста и потребителей. При
этом учитывается, что государство также имеет собственные интересы, обусловленные об-
щей экономической стратегией, непосредственное влияние на успешность реализации кото-
рой оказывает экономическая ситуация в сфере действия монополий. Для балансирования
всех этих интересов регулятор наделяется комплексом полномочий по осуществлению мер
властно-распорядительного воздействия на конкретную сферу, при этом перечень таких мер
и инструменты их применения законодательно ограничиваются.

Возможности регулятора обеспечить «справедливый» баланс интересов ставятся под со-
мнение в теории «захвата» регулятора. Две основные характеристики системы регулирова-
ния тарифов в России следующие: отсутствие независимости регулятора и недостаток коор-
динации между федеральным и региональным уровнем регулирования делают ее уязвимой
с точки зрения возможности «захвата» органа регулирования. Это позволяет, следуя поло-
жениям теории захвата регулятора предположить, что регулирующий орган (РЭК) не имеет
самостоятельной роли, а реагирует на предпочтения групп давления (групп интересов).

Таким образом, необходимо моделировать политику регулирования не как простое ограни-
чение, механически налагаемое на фирму, а как эндогенный результат взаимодействия групп
давления. Каждая группа рассматривается как максимизирующая свои выгоды в рамках из-
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вестного ей технологического и стратегического (в частности, информационного) окружения:

T = f(R,C,M), (1)

где T – тариф, R – фактор регулирования тарифов государством, C – факторы спроса
на товар, зависящие от потребителей, M – факторы предложения товара, зависящие от
поставщика-монополиста.
Государственное регулирование представлено на двух уровнях. На федеральном уровне,

как уже было отмечено выше, регулирование до 2004 г. было формализовано только че-
рез ценовые составляющие (оптовая цена электроэнергии, цена передачи по магистральным
сетям). Региональный уровень регулирования представляет губернатор, стремящийся зару-
читься поддержкой на выборах. Следуя положениям теории Пельцмана (Peltzman, 1987),
будем считать, что основной задачей губернатора оказывается задача проведения регули-
рования, эффективного с точки зрения оптимизации своей поддержки как финансами со
стороны монополиста-поставщика и фирм-потребителей, так и непосредственно населени-
ем – избирателями. Другими словами, уровень тарифа должен быть установлен так, чтобы
приращение голосов за счет перераспределения доходов уравнивалось бы потерей голосов
вследствие роста цен.
Монополист – региональная энергокомпания – представляет собой вертикально-интегри-

рованную структуру, в состав которой входят генерация, передача, снабжение и сбыт элек-
троэнергии конечным потребителям. Реструктуризация электроэнергетики включает в себя
горизонтальное разделение генерации, передачи и снабжения электроэнергией, но до 2005 г.
вертикальная структура региональных энергокомпаний сохраняется, произошло только раз-
деление затрат энергокомпаний по видам деятельности. А в период 1998–2003 гг. внутри
энергокомпании не происходило разделение затрат по этим видам деятельности, так что
структура формирования тарифа была непрозрачной. В системе регулирования методом
«затраты плюс прибыль» стратегия монополиста в условиях жесткого регулирования нор-
мы прибыли заключалась в стремлении максимально повысить тариф, включив в него все
возможные издержки. Высокая заинтересованность монополиста в оказании давления на
регулятора согласно Стиглеру (Stigler, 1971) обусловлена тем, что в случае успеха лоббиро-
вания все выгоды получает один экономический агент.
Потребители товара – предприятия, организации и население. Потребители в целом стре-

мятся к минимизации тарифа. Необходимо учесть, что для каждой группы потребителей
(см. Рис. 1) региональные тарифы устанавливаются раздельно. Таким образом, потребители
не могут рассматриваться как единый репрезентативный потребитель, они разнородны, при
этом каждая группа потребителей преследует потенциально встречные интересы, сводящи-
еся к минимизации собственных затрат и максимизации прибыли за счет остальных групп
потребителей и монополиста.
Логично предположить, что переговорная сила различных потребителей различна и зави-

сит от сравнительной ценности электричества для каждой из групп потребителей. Ценность
зависит от доли затрат на электроэнергию в структуре затрат предприятия, а для населе-
ния она зависит от доли расходов на электричество в совокупных расходах домохозяйства.
Сравнительная переговорная сила также зависит от численности лоббирующей группы (что
определяет, насколько эффективно может быть решена проблема «безбилетника»).
В структуре потребления электроэнергии (см. таблицу 4) промышленность является основ-

ным потребителем электроэнергии (45,9% совокупного потребления). Однако электротари-
фы зависят от потребляемой предприятием мощности. Предприятия с мощностью свыше
750 кВА называют энергоемкими предприятиями. Такие предприятия сконцентрированы в
металлургии, химической, лесоперерабатывающей и горнодобывающей (перерабатывающей)
отраслях. В плановой экономике энергоемкие предприятия размещались в регионах с низкой
стоимостью электроэнергии. Таким образом, технология производства энергоемких предпри-
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ятий требует большого и стабильного потребления электроэнергии. Энергоемкие предпри-
ятия как группа потребителей очень заинтересованы в низких тарифах из-за особенностей
своей технологии. Кроме того, они являются эффективными лоббистами и могут воздейство-
вать на регулятора, потому что эта группа потребителей относительно немногочисленна и,
как следствие, более высоко организована по сравнению с другими группами потребителей,
поскольку может эффективно решать проблему «безбилетника».
Население не организовано, и его права, скорее всего, не будут приниматься в расчет при

установлении тарифов. В соответствии с теорией общественного интереса регулятор должен
обеспечивать социальную эффективность и защищать население от несправедливой дискри-
минации. Кроме того, население является социально значимой группой, наиболее чувстви-
тельной к изменению тарифов.
С учетом изложенного, зависимость (1) может быть переписана следующим образом:

T = f(G,F,E,H,O), (2)

где G – региональное регулирование, обусловленное решениями губернатора, F – федераль-
ное регулирование, осуществляемое через изменение оптовых цен электроэнергии, E – па-
раметры, характеризующие энергоемких потребителей, H – параметры, характеризующие
население, O – затраты региональной энергокомпании.
Согласно теории регулирования (Faulhaber, 1975), регулирующие органы всегда будут

склонны к перекрестному субсидированию. Причина в том, что более «сильная» группа по-
требителей может использовать свое положение, лоббируя снижение тарифов. Промышлен-
ность потребляет больше энергии, предприятия лучше организованы по сравнению с населе-
нием и могут добиваться более низких тарифов по сравнению с остальными потребителями.
Эта гипотеза была протестирована (Stigler & Friedland, 1962) на данных по США, и полу-
чены результаты, свидетельствующие о том, что соотношение тарифов для населения и та-
рифов для предприятий выше для регулируемого сегмента электроэнергетики по сравнению
с нерегулируемым. Ввиду отсутствия нерегулируемого сектора в электроэнергетике России
проверить эту гипотезу невозможно. При анализе факторов, которые воздействуют на пе-
рекрестное субсидирование, в данной работе используется показатель соотношения тарифов
для энергоемких предприятий к тарифам для населения (далее – коэффициент соотношения
тарифов). При этом предполагается, что монополист имеет достаточно силы для того, чтобы
удержать средний тариф на необходимом ему уровне, и процесс перераспределения проис-
ходит только между отдельными группами потребителей. Перекрестное субсидирование –
это способ перераспределения благосостояния между различными группами потребителей.
Коэффициент соотношения тарифов зависит от сравнительной переговорной силы энерго-
емких предприятий как наиболее сильной группы давления из сферы бизнеса и населения
как наиболее социально значимой группы потребителей
Можно переписать (1), используя коэффициент соотношения тарифов:

TR = f(G,E,H), (3)

где TR – соотношение тарифов для энергоемких предприятий к тарифам для населения.
Расчет соотношения тарифов для энергоемкой промышленности и для населения в России
показывает, что тарифы для населения в большинстве регионов ниже, чем для энергоемких
предприятий. Такая разница с точки зрения технологии не обоснована, так как затраты на
передачу электроэнергии (низкое напряжение) для населения выше, чем затраты на передачу
электроэнергии предприятиям (высокое напряжение). Предприятия вынуждены дотировать
население, и это прямое следствие воздействия регионального регулирования. Перекрестное
субсидирование критикуется экономистами и международными организациями, и основное
требование заключается в отмене перекрестного субсидирования на уровне «предприятия –
население» и переходе к системе адресных мер социальной поддержки бедного населения
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«бюджет – население». Задача устранения перекрестного субсидирования была поставлена
Правительством России уже в 1997 г., но сопротивление регионов поддерживает перекрест-
ное субсидирование до настоящего времени. Можно предположить, что перекрестное субси-
дирование обусловлено отсутствием эффективной системы социальной защиты населения,
а также нежеланием губернатора тратить деньги бюджета на компенсации нуждающимся
слоям населения разницы в низких тарифах и экономически обоснованных тарифах. Кроме
того, существует точка зрения, что перекрестное субсидирование может быть объяснено не
только социальными, но и экономическими причинами для сохранения тарифов для насе-
ления ниже, чем тарифов для предприятий, в том случае, если в стране в целом тарифы
находятся на уровне ниже предельных социальных издержек (Хуберт, 2002).

3 Гипотезы

Тарифы и губернатор

Согласно теории оппортунистического политического бизнес-цикла действующие политики
используют различные методы для обеспечения своей победы на выборах (Nordhaus, 1975).
Они могут использовать тарифы для привлечения голосов избирателей, и один из спосо-
бов – «замораживание» тарифов в предвыборный период. Так как тарифы вырастут только
после выборов, избиратели успеют проголосовать за действующего губернатора. Функции
регулирования, переданные на уровень региона, позволяют действующему губернатору, кан-
дидату на второй срок сдерживать рост тарифов для населения как в популистских целях,
так и для снижения социальной напряженности в регионе. Согласно гипотезе Ахмедова и
Журавской (Akhmedov & Zhuravskaya, 2004) можно предположить, что улучшение ситуации
перед выборами в первую очередь должно касаться бедных слоев населения, т.к. именно они
активно участвуют в голосовании. В то же время энергоемкие компании являются спонсо-
рами избирательных компаний многих губернаторов и также могут добиваться уступок при
установлении тарифов.
Гипотеза 1: средний тариф в регионе будет ниже и будет расти медленнее в период

выборов губернатора.
Согласно теории приверженности политической партии (partisan theory) политические взгля-

ды губернатора будут также оказывать влияние на уровень тарифов. Губернаторы «старой
гвардии» (бывшие региональные коммунистические лидеры) и сегодняшние коммунисты в
соответствии со своей идеологией, подразумевающей патернализм и высокий уровень вме-
шательства в экономику и перераспределение доходов, должны сдерживать рост тарифов.
Гипотеза 1а: средний тариф будет ниже и будет расти медленнее в регионах, где губер-

натор принадлежит к «старой гвардии» или состоит в коммунистической партии.

Тарифы и федеральное регулирование

Федеральное регулирование осуществляется путем изменения оптовых цен (тарифов ФОРЭМ).
Эти тарифы устанавливаются одинаковыми для энергокомпаний, входящих в одну энерго-
зону. В 1998–2001 гг. они изменялись несколько раз в год, и только начиная с 2002 г. тариф
ФОРЭМ стал устанавливаться один раз в год. Тариф ФОРЭМ полностью включается в за-
траты энергокомпании. При прочих равных условиях изменение этого тарифа должно вести
к изменению региональных тарифов в том же направлении. Единственным препятствием к
одновременному росту региональных тарифов является региональное регулирование, кото-
рое может искусственно сдерживать или увеличивать рост региональных цен на электро-
энергию по сравнению с ростом оптовых цен.
Гипотеза 2: средний тариф в регионе будет изменяться одновременно и однонаправлено

с изменением тарифа ФОРЭМ.
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Тарифы и энергоемкие предприятия

Низкие тарифы – наиболее важное конкурентное преимущество российских предприятий.
Следует отметить, что в период плановой экономики энергоемкие предприятия «привязыва-
лись» к дешевым источникам электроэнергии (в частности, к гидрогенерации или использо-
ванию дешевого топлива – газа). Это во многом обусловило отраслевую структуру регионов.
При переходе к рыночной экономике энергоемкие предприятия столкнулись с необходимо-
стью поддержания низких тарифов в целях сохранения эффективности производства. Воз-
можность обеспечить низкие тарифы обеспечивается двумя альтернативными стратегиями.
Первая – лоббировать низкие региональные тарифы, воздействуя на регионального регу-

лятора. Поскольку энергоемкие предприятия являются источниками доходов региональных
бюджетов и достаточно хорошо организованы, такая стратегия является достаточно эффек-
тивной.
Альтернативная стратегия возникает при невозможности договориться с региональным

регулятором или при наличии «проблемы безбилетника». В этом случае энергоемкое пред-
приятие может выйти из-под жесткого регионального регулирования, получив от федераль-
ных властей разрешение покупать дешевую энергию по оптовым ценам напрямую с ФОРЭМ.
Тогда при установлении тарифа региональный регулятор не имеет права включать в него
никакие другие издержки, кроме прямых издержек на передачу электроэнергии конкрет-
но данному предприятию. Учитывая практику перекрестного субсидирования, это означает,
что регион теряет источник поддержания перекрестного субсидирования.
При анализе стратегии энергоемких предприятий учитывается наличие перекрестного суб-

сидирования (т.е. того факта, что коэффициент соотношения тарифов для энергоемких пред-
приятий к тарифам для населения больше единицы).
Первая стратегия. Рост потребления энергоемких предприятий ведет к росту выручки

энергокомпании как от собственного тарифа для энергоемкого предприятия, так и к появ-
лению дополнительной выручки от той части тарифа, которую энергоемкое предприятие
платит в рамках перекрестного субсидирования за население. Именно эта дополнительная
выручка является объектом возможного перераспределения:
(а) если энергоемкое предприятие имеет более высокую переговорную силу, оно может про-

лоббировать перераспределение дополнительной выручки в свою пользу. Тогда тариф для
энергоемких предприятий при росте их потребления может быть снижен на величину допол-
нительной выручки, что в свою очередь приведет к снижению среднего тарифа в регионе и
снижению соотношения тарифа для энергоемких предприятий и тарифа для населения;
(б) если домохозяйства имеют более высокую переговорную силу, они могут перераспреде-

лить дополнительную выручку в свою пользу, что приведет к снижению тарифа для населе-
ния, при этом тариф для энергоемких предприятий останется неизменным, средний тариф
в регионе снизится, а соотношение тарифов возрастет;
(в) если монополист обладает большей монопольной силой по сравнению с любой из групп

потребителей, он оставит всю дополнительную выручку себе, и средний тариф в регионе
вырастет, а соотношение тарифов останется неизменным.
Вторая стратегия означает, что рост потребления энергоемких предприятий ведет к росту

только собственного тарифа для энергоемкого предприятия, поскольку при покупке электри-
чества на ФОРЭМе энергоемкое предприятие не платит в рамках перекрестного субсидиро-
вания за население, дополнительная выручка отсутствует. Перераспределять нечего. Это
означает, что регион теряет источник оплаты перекрестного субсидирования. Если тарифы
не будут пересмотрены в случае выхода крупного потребителя на ФОРЭМ, это может по-
влечь рост издержек региональной энергокомпании. При высокой лоббирующей силе регио-
нальной энергокомпании и в условиях ценообразования по методу «затраты плюс прибыль»
разумнее предположить, что это повлечет общее повышение уровня тарифов в регионе при
одновременном снижении соотношения тарифов для энергоемких предприятий и населения.
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Доля энергоемких предприятий в потреблении электроэнергии в регионе выступает в каче-
стве измерителя сравнительной переговорной силы этих предприятий. При этом предпола-
гается, что эта переменная является экзогенной по отношению к уровню тарифов в регионе.
К сожалению, отсутствие исследований, которые анализируют спрос энергоемких предприя-
тий на электричество в России, не позволяет эмпирически подтвердить или опровергнуть это
предположение, поэтому ниже приведены некоторые аргументы в пользу предположения о
неэластичности спроса на электроэнергию со стороны энергоемких предприятий. Предпола-
гается, что спрос на электроэнергию со стороны энергоемких предприятий не был чувстви-
телен к росту тарифов в 1998–2003 гг. из-за ряда факторов:
(а) Изменение технологии в ответ на рост тарифов требует значительного времени и фи-

нансов, а импортное энергосберегающее оборудование стало более дорогим после кризиса
1998 г.;
(б) Kuper & Soest (1999) в своей работе анализируют асимметричные эффекты эффектив-

ности использования электроэнергии в периоды роста и снижения тарифов. Их заключение
состоит в том, что эластичность замещения между электроэнергией и другими производ-
ственными факторами низкая в период низких тарифов и высокая в период высоких та-
рифов. Кроме того, энергосберегающие технологии активнее развиваются при высоких и
растущих тарифах, чем в период низких и снижающихся тарифов. После кризиса 1998 г.
тарифы в России резко снизились, и их уровень не восстановился вплоть до 2003 г. Таким
образом, можно предположить, что энергоемкие предприятия имеют низкие стимулы для
замещения электроэнергии другими факторами производства (особенно если некоторые из
них предприятием импортируются);
(в) В России нет эффективных программ по стимулированию энергосбережения.

С учетом вышеизложенного, сформулирована следующая гипотеза.
Гипотеза 3: в том случае, если энергоемкие предприятия выбирают стратегию лоббиро-

вания низких региональных тарифов, средний тариф будет ниже в регионах, где в струк-
туре потребления электроэнергии выше доля энергоемких предприятий.

Тарифы и население

Региональные энергокомпании являются единственным поставщиком электроэнергии для
населения. По закону они обязаны поставлять электроэнергию населению. В отличие от
крупных энергоемких предприятий, население не может покупать электроэнергию на опто-
вом рынке и выходить из-под регионального регулирования, если тариф слишком высок.
Если доходы населения низкие, то при росте тарифов увеличиваются неплатежи (и растут
убытки региональных энергокомпаний), и возрастают требования к повышению расходов
регионального бюджета на компенсацию роста тарифов для бедных слоев населения. Та-
ким образом, изменение тарифа объективно должно быть обусловлено изменением доходов
населения.
Гипотеза 4: средний тариф будет ниже в регионах, где ниже доходы населения.

Тарифы и собственные затраты энергокомпаний

Поведение по поводу заработной платы работников предприятия, которые могут перераспре-
делять в свою пользу часть монопольной ренты, определяет собственные затраты, поэтому
доля заработной платы в себестоимости будет включена в регрессию в качестве экзогенной
переменной. Собственные затраты экзогенно зависят от технологических параметров (со-
стояния оборудования, вида топлива и, соответственно, цен на топливо). При отсутствии на-
дежных данных о стоимости активов региональных энергокомпаний в качестве независимой
переменной используется доля затрат на топливо в себестоимости. При этом предполагает-
ся, что поставщики могут получать выгоду от повышения тарифов, так как рост тарифа
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означает для них более регулярную оплату топлива и, возможно, более высокие цены на
него.
Гипотеза 5: средний тариф будет определяться затратами энергокомпании.

Коэффициент соотношения тарифов и губернатор

Высокий коэффициент соотношения тарифов для энергоемких предприятий к тарифам для
населения является отражением проблемы перекрестного субсидирования. Этот вопрос мо-
жет рассматриваться в рамках теории оппортунистического политического бизнес-цикла,
как это описано в гипотезе 1. В случае перекрестного субсидирования предполагается, что
региональная энергокомпания обладает более высокой лоббирующей силой по сравнению с
потребителями, а привлечение голосов избирателей осуществляется через дотирование про-
мышленностью тарифов для населения.
Гипотеза 6: перекрестное субсидирование в регионе будет выше в период выборов губер-

натора.
С точки зрения теории приверженности политическим взглядам политических бизнес-

циклов губернаторы «старой гвардии» (бывшие региональные коммунистические лидеры)
и сегодняшние коммунисты в соответствии со своей патерналистской идеологией должны
устанавливать низкие тарифы для населения. Чем выше уровень перекрестного субсидиро-
вания, тем выше социальная защищенность населения.
Гипотеза 6а: перекрестное субсидирование будет выше в регионах, где губернатор при-

надлежит к «старой гвардии» или состоит в коммунистической партии.

Коэффициент соотношения тарифов и энергоемкие предприятия

Энергоемкие предприятия являются основным источником перекрестного субсидирования.
Однако они имеют значительную переговорную силу с точки зрения снижения тарифов. Лю-
бая стратегия снижения тарифа, выбранная предприятием (см. гипотезу 3) ведет к снижению
перекрестного субсидирования. Это обуславливает то, что соотношение между тарифами для
энергоемких предприятий и тарифами для населения должно снижаться.
Гипотеза 7: перекрестное субсидирование будет ниже в тех регионах, где выше доля

энергоемких предприятий в структуре потребления.

Коэффициент соотношения тарифов и население

Основные выгоды от перекрестного субсидирования получает население. Существование пе-
рекрестного субсидирования в пользу населения подтверждает наличие воздействия соци-
альных факторов на тарифное регулирование. Повышение тарифов для населения требует от
регионального бюджета дополнительных затрат на компенсацию роста тарифов для бедных
в рамках политики социальной защиты. Другой причиной перекладывания дополнительных
затрат на предприятия является то, что с точки зрения региональной энергокомпании непла-
тежи населения устранить сложнее (выявление неплательщиков и отключение отдельных
граждан – затратная процедура), чем неплатежи предприятий. Таким образом, снижение
перекрестного субсидирования возможно при соответствующем росте доходов населения.
Гипотеза 8: перекрестное субсидирование будет снижаться при росте доходов населения.

4 Данные

В анализе использованы данные по 75 региональным энергокомпаниям: энергозона Центра –
19 энергокомпаний; энергозона Северо-Запада – 10 энергокомпаний; энергозонаЮга – 9 энер-
гокомпаний; энергозона Волги – 8 энергокомпаний; энергозона Урала – 9 энергокомпаний;
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энергозона Сибири – 12 энергокомпаний; энергозона Дальнего Востока – 8 энергокомпаний.
Это полный список региональных энергокомпаний, покрывающий всю территорию России,
за исключением Чеченской Республики, по которой систематические данные отсутствуют.
Используются квартальные данные за 1998–2003 гг., количество временных интервалов – 24.
В выборку не включены данные по регионам, не имеющим собственных РЭК. Исключение

составили г. Москва и Московская область (обслуживаются Мосэнерго), г. Санкт-Петербург
и Ленинградская область (обслуживаются Ленэнерго), которые имеют собственные РЭК и
при установлении тарифа здесь используются специальные согласительные процедуры для
учета интересов двух субъектов РФ.
При формировании данных по региональным выборам и доходам населения регионов по

остальным субъектам РФ использовались данные того региона, в структуре исполнитель-
ной власти которого существует РЭК. Как правило, этот регион доминирует в социально-
экономическом развитии по сравнению с другим регионом, входящим с сферу регулирования
его РЭК (Иркутская область и Усть-Ордынский Бурятский автономный округ, Читинская
область и Агинский Бурятский автономный округ, Архангельская область и Ненецкий авто-
номный округ).
Информация об энерготарифах, отпуске элекроэнергии потребителям и затратах энерго-

компаний взята из базы данных Межрегиональной ассоциации региональных энергетиче-
ских комиссий – МАРЭК, информация о доходах населения – из базы данных Госкомстата
России. Данные по результатам региональных выборов взяты из базы Центральной избира-
тельной комиссии РФ. В 1998–2003 гг. выборы прошли в каждом регионе, но высок процент
переизбраний (см. таблицу ниже).

Год Региональные выборы
(первый раунд)

Включая избрание ранее действо-
вавшего губернатора

1998 10 4
1999 13 10
2000 44 29
2001 15 8
2002 11 6
2003 24 15

Губернаторская идеология: выделены губернаторы «старой гвардии» (бывшие региональ-
ные партийные лидеры) и главы регионов, принадлежащие к коммунистической партии.
Данные по лояльности губернаторов взяты из информации Центризбиркома России, а так-
же из экспертного опроса «Рейтинг лояльности губернаторов».3 В результате получилась
следующая картина.

Бывшие региональные партийные лидеры в течение 1998–2003 гг. 37 регионов (48%)
Либеральная идеология губернатора в течение 1998–2003 гг. 15 регионов (19,5%)
В ходе выборов произошла смена губернатора, и пришел губернатор
с противоположными взглядами в течение 1998–2003 гг.

25 регионов (32,5%)

Выборка несбалансирована, так как в ней отсутствуют данные по затратам и тарифам в
течение нескольких промежутков времени по 10 энергокомпаниям, что связано с техниче-
скими ошибками, допущенными при формировании отчетности, а также с системными из-
менениями – выходом двух энергокомпаний (Иркутскэнерго и Татэнерго) из общей системы
отчетности и выделением из компании Красноярскэнерго новой региональной энергокомпа-
нии Тываэнерго.

3Опрос проведен журналом «Деловые люди» (№156, март 2004).
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5 Эмпирические результаты

Гипотезы построены в предположении о том, что существует дивергенция между региональ-
ными тарифами, которая обуславливается поведением регионального регулятора. Оценка
сходимости во времени произведена по формуле σ-сходимости (Глущенко, 2004):

σ(Tart)/σ(Tart−T ) < 1, (4)

где σ(Tart) – стандартное отклонение тарифов Tarit по регионам i = 1, . . . , R в момент
времени t, а T – период расчета.
Наличие σ-сходимости показывает, что тенденция к сближению тарифов доминирует над

тенденцией к их расхождению. Ожидается, что тарифы, движущиеся к интеграции, бу-
дут проявлять σ-сходимость, в случае уже интегрированных тарифов σ будет иметь при-
мерно постоянную величину, неинтегрированные региональные тарифы будут проявлять σ-
расходимость, если неинтегрированность обязана случайному блужданию или детерминиро-
ванной расходимости цен. Если причиной является постоянное детерминированное различие
в тарифах, следует ожидать также, что величина σ будет примерно постоянной во времени.
Результаты анализа сходимости не позволяют делать однозначный вывод о наличии сходи-

мости региональных тарифов во времени. σ-сходимость за весь исследуемый период рассчи-
танная по формуле σ(Tar24)/σ(Tar1), равна 1,638, при этом внутри временного интервала
при расчете ежемесячно по формуле σ(Tart)/σ(Tart−1) и расчете ежеквартально по формуле
σ(Tart)/σ(Tart−4) ее величина колеблется и принимает значения как меньше, так и больше
единицы. Таким образом, нельзя отвергнуть предположение о формировании в ходе регу-
лирования детерминированной расходимости тарифов. Следует отметить, что аналогичный
анализ, проведенный для другой региональной переменной – среднего дохода населения, –
также не позволяет однозначно установить сходимость.
Для тестирования гипотез 1–5 используется следующая спецификация:

ln(tarit) = a0 + a1 ln(fuelit) + a2 ln(wageit) + a3 ln(shit) + a4 ln(incit) + (5)

+ a5belit + a6elit + a7aelit + a8afit +
∑

k∈{1;3}

γkdqkt +
∑

j∈{1;8}

αjdfjt + εit,

где tar – средний тариф; fuel – затраты на топливо на кВт-ч; wage – затраты на заработную
плату рабочих на кВт-ч; sh – доля потребления электроэнергии энергоемких предприятий
в общем потреблении электроэнергии региона; inc – денежный доход на душу населения;
bel, el, ael – фиктивные переменные, равная 1 в квартал до выборов губернатора (bel), в
квартал выборов губернатора (el), в квартал после выборов губернатора (ael); af – фиктив-
ная переменная равная 1, если губернатор принадлежит к так называемой «старой гвардии»
и/или имеет коммунистическую идеологию; dqkt – фиктивная переменная квартала k, dfjt –
фиктивная переменная даты j изменения тарифа ФОРЭМ; i – регион; t – временной период
(квартал); ε – регрессионная ошибка.
Исходя из сформулированных гипотез ожидается, что a1, a2 будут иметь положительный

знак (гипотеза 5), a3 будет иметь отрицательный знак (гипотеза 3), a4 будет иметь положи-
тельный знак (гипотеза 4), a5, a6, a8 будут иметь отрицательный знак (гипотезы 1 и 1а), и
все αj будут иметь положительный знак (гипотеза 2).
Для проверки гипотез 6–8 спецификация следующая:

ln(TRit) = c0 + c1 ln(shit) + c2 ln(incit) + c3belit + c4elit + c5aelit + c6afit + εit, (6)

где дополнительно TR = tar_ind/tar_res; tar_ind – тариф для энергоемких промышлен-
ных предприятий; tar_res – тариф для населения.
Исходя из сформулированных гипотез ожидается, что c1 будет иметь отрицательный знак

(гипотеза 7), c2 будет иметь отрицательный знак (гипотеза 8), c3, c4, c6 будут иметь поло-
жительный знак (гипотезы 6 и 6а).



Галина Юдашкина, Сергей Побочий: Электроэнергетика России 121

Особенность используемой базы данных в том, что в ней содержится информация по регу-
лируемым тарифам во всех регионах России (исключение – Чеченская Республика). Следова-
тельно, нельзя предположить, что анализируемая выборка является частью некой большей
совокупности (изменение объема данных возможно только при росте временных интерва-
лов T , а не путем приращения количества единиц наблюдения N). Таким образом, оценки
относятся к эффектам в отношении только данной совокупности объектов.
Следующим шагом надо определить какие ограничения на методы оценивания наклады-

вает структура данных. Для этого проведен анализ временных рядов по каждому региону
для тех регионов, по которым отсутствуют пропущенные данные. Были проведены стан-
дартные тесты на единичный корень с использованием теста Дики–Фуллера, при которой
регрессируется первая разность переменной на свой лаг. Ввиду того, что временные ряды
сравнительно короткие, в тест включен только один лаг и константа в качестве коррекции
на ненулевое среднее. Согласно нулевой гипотезе зависимая переменная подчинена процессу
случайного блуждания со сносом. Результаты оценивания показали, что для большинства
временных рядов тест не может отвергнуть гипотезу о единичном корне. Следуя Verbeek
(2000), можно предположить, что одной из причин, по которой тест не может отвергнуть
гипотезу о единичном корне, является лишь то, что наш временной ряд слишком короткий
и стандартные ошибки слишком высоки для того, чтобы отвергнуть эту гипотезу.
Оценки модели (5) были проведены для каждого региона и остатки моделей были оценены

с использованием теста Дарбина–Уотсона. Результаты также смешанные. Нет возможности
отвергнуть наличие внутрирегиональной автокорреляции остатков во временных рядах для
всей совокупности регионов.
Таким образом, анализ данных указывает на необходимость коррекции на стационарность

(простая коррекция – первые разности переменных) и автокорреляцию остатков. Тем не
менее, учитывая низкую мощность теста на единичный корень, анализ проводится и для
модели в уровнях, и для модели в первых разностях.
Панельные данные в уровнях оцениваются с помощью обобщенного метода наименьших

квадратов (ОМНК) (случайные эффекты) и внутри-оценивания (фиксированные эффекты)
с коррекцией на автокорреляцию остатков. Модель следующая:

yit = a+ βxit + ui + eit,

где eit = ρ ei,t−1 + zit с |ρ| < 1, и zit независимы с нулевым средним и дисперсией σ2
z. Если

предполагается, что ui – фиксированный параметр, то это модель c фиксированными эффек-
тами. Если предполагается, что ui – случайная величина с нулевым средним и дисперсией
σ2
z, то это модель со случайными эффектами. В модели с фиксированными эффектами ui

могут быть коррелированы с регрессорами xit, при этом модель со случайными эффектами
предполагает, что ui независимы от xit. С другой стороны, если xit не варьируется во време-
ни, он коллинеарен с ui, и будет удален из модели с фиксированными эффектами. Модель
же со случайными эффектами дает оценку параметров и при регрессорах, которые постоян-
ны во времени. Дополнительным же преимуществом модели с фиксированными эффектами
является то, что она требует строгой экзогенности переменных x, но не требуется, чтобы
xit был экзогенен по отношению к индивидуальным эффектам ui. Модели со случайными и
фиксированными эффектами также могут использоваться в несбалансированных панельных
данных, в которых отсутствуют некоторые наблюдения для отдельных объектов в отдельные
промежутки времени (Baltagi & Wu, 1999).
Для выбора между моделями с фиксированными и случайными эффектами использовался

тест Хаусмана (Hausman, 1978), основная идея которого заключается в тестировании, на-
сколько значима разница в коэффициентах, полученных из двух моделей, один из которых
состоятелен при нулевой и альтернативной гипотезе, а другой состоятелен (и эффективен)
только при нулевой гипотезе. Внутри-оценка состоятельна при нулевой и альтернативной



122 Квантиль, №2, март 2007 г.

гипотезе, а ОМНК-оценка состоятельна и эффективна только в случае, когда ui независимы
от xit. Значимая разница между оценками, таким образом, показывает, что ui коррелирована
с xit, и что случайные эффекты неадекватно описывают модель.
Указанные модели хорошо работают в том случае, если имеется достаточно много наблю-

дений (N и/или T стремятся к бесконечности). Кроме того, модель случайных эффектов
использует ОМНК. Хотя асимптотически ОМНК более эффективен, чем МНК, в случае ма-
лого объема выборки нет гарантий, что доступный ОМНК эффективней, чем МНК. Бек и
Кац (Beck & Katz, 1995) утверждают, что для малых выборок более корректными являются
МНК-оценки со стандартными ошибками, скорректированными на гетероскедастичность и
автокорреляцию. Бек и Кац, используя метод Монте–Карло, протестировали сравнительную
эффективность оценок доступного ОМНК и МНК со скорректированными стандартными
ошибками и пришли к выводу, что первая методика в выборках, в которых присутствует
сильная связность (0,9) при T меньше 30, недооценивает дисперсию на 100%.
Таким образом, при анализе используется МНК-оценка, а при расчете стандартных оши-

бок, дисперсий и ковариаций используется коррекция на гетероскедастичность и автокор-
реляцию. Дополнительным преимуществом МНК-оценки является возможность скорректи-
ровать стандартные ошибки не только на автокорреляцию в остатках, когда ρ одинаковое
для всей выборки, но и в случае, когда AR(1) процесс имеет разный ρi для каждого объекта.
Несмотря на то, что предположение о разных ρ выглядит плохо совместимым с предполо-
жениями, лежащими в основе анализа панельных данных, когда исследователя интересуют
коэффициенты, которые являются общими для всех регионов в данной выборке, тем не ме-
нее, если рассматривать ρ как параметр, измеряющий скорость затухания шоков, можно
предположить, что каждый объект наблюдения будет иметь разную «память» ρi. Такая ло-
гика подходит к анализу нашей выборки, которая показывает разный уровень статистики
Дарбина–Уотсона для временных рядов.
Результаты регрессий приведены в таблицах 5–7. При анализе сопоставляются оценки,

полученные при различном их моделировании с учетом предпочтительности использования
модели фиксированных эффектов, исходя из особенностей выборки. Однако поскольку дан-
ные не всегда достаточно варьируются во времени (это относится к данным относительно
идеологии губернатора), что ведет к их исключению при внутри-оценивании, для анализа
модели с фиксированными эффектами используется МНК-оценка со скорректированными
стандартными ошибками, которая лучше подходит для моделей с небольшим и T , и N . Ре-
зультаты показывают, что оценки коэффициентов незначительно различаются, хотя проис-
ходит корректировка их значимости. Для уравнения (5) также производится оценка в первых
разностях для учета гипотезы о единичном корне, которая не была отвергнута при анализе
временных рядов, хотя это уменьшает и без того небольшое количество наблюдений.
Гипотеза 1. Тарифы и региональное регулирование. Наш анализ показал значимую вза-

имосвязь между тарифами и выборами губернаторов. Средний уровень тарифа в регионе
снижается более чем на 4% в тот квартал, в котором проходят губернаторские выборы. В
случае анализа темпов роста тарифов получено доказательство, что после выборов наблю-
дается увеличение темпов роста тарифа. Таким образом, можно утверждать, что темп роста
тарифов ускоряется после выборов, компенсируя их сдерживание в период выборов, что со-
гласуется с теорией политических бизнес-циклов.
Результат тестирования гипотезы о зависимости регулирования от идеологии губернатора

не дает возможности делать сильных выводов. Возможная причина – недостаточная вариа-
тивность данных, так как только в 32,5% регионах произошла не только смена губернатора,
но и смена его идеологии. МНК-оценка показывает положительную зависимость средне-
го тарифа от идеологии губернатора, что противоречит теории, однако в свете указанных
недостатков данных, оценка, полученная с помощью МНК, учитывает эффекты и для пе-
ременных, которые не меняются во времени. Можно предположить, что если губернатор
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Таблица 5: Гипотезы 1–5: Что объясняет изменения среднего тарифа в регионах?

Переменная ОМНК с фиксированными
эффектами

МНК со скорректированными
стандартными ошибками

ln(fuel) 0,0052
(0,0056)

0,0210
(0,0035)

∗∗∗

ln(wage) 0,1937
(0,0142)

∗∗∗ 0,2745
(0,0194)

∗∗∗

ln(sh) 0,1818
(0,0280)

∗∗∗ −0,0690
(0,0181)

∗∗∗

ln(inc) 0,0770
(0,0214)

∗∗∗ 0,0591
(0,0309)

∗∗∗

bel −0,0177
(0,0123)

−0,0234
(0,0159)

el −0,0472
(0,0137)

∗∗∗ −0,0417
(0,0185)

∗∗

ael −0, 0124
(0,0125)

−0,0065
(0,0162)

af −0,0375
(0,0235)

0,0491
(0,0184)

∗∗∗

Фиктивные переменные ФОРЭМ:
1 квартал 1998 г. −0,0282

(0,0235)

0,1437
(0,0494)

∗∗∗

3 квартал 1998 г. 0,0534
(0,0134)

∗∗∗ 0,0578
(0,0406)

4 квартал 1999 г. −0,0434
(0,0134)

∗∗∗ −0,0467
(0,0402)

2 квартал 2000 г. −0,0626
(0,0138)

∗∗∗ −0,0896
(0,0407)

∗∗

1 квартал 2001 г. 0,0042
(0,0161)

0,0010
(0,0459)

2 квартал 2001 г. −0,0552
(0,0150)

∗∗∗ −0,0712
(0,0430)

∗

1 квартал 2002 г. 0,0086
(0,0143)

0,0136
(0,0417)

1 квартал 2003 г. 0,0317
(0,0143)

∗∗ 0,0375
(0,0417)

Фиктивные переменные квартала:
2 квартал −0,0045

(0,0110)

0,0265
(0,0277)

3 квартал −0,0348
(0,0116)

∗∗∗ −0,0016
(0,0287)

4 квартал −0,0023
(0,0102)

0,0054
(0,0275)

Константа −0,8961
(0,0391)

∗∗∗ −0,5608
(0,2476)

∗∗

Тесты F и Вальда F (19,1594) = 25,05
(0,000)

χ2 = 286,62
(0,000)

Тест на индивидуальные эффекты F (76,1594) = 9,74
(0,000)

R2 внутри 0,230
R2 между 0,172
R2 общий 0,231 0,893
ρAR 0,744 свой для каждого объекта
Статистика Дарбина–Уотсона 0,997
Тест Хаусмана χ2 = 122,90

(0,000)

Кол-во наблюдений 1690 1767

Замечания: Зависимая переменная – логарифм среднего тарифа. В скобках указаны стандартные ошибки
в случае оценок или P-значения в случае тестов. Для ОМНК-модели стандартные ошибки рассчитывались
с коррекцией на автокорреляцию ρ = 1 − dw/2, где dw – статистика Дарбина–Уотсона. Для МНК-модели
стандартные ошибки скорректированы на гетероскедастичность и одновременную корреляцию между на-
блюдаемыми объектами с индивидуальными для каждого объекта ρi. Уровни значимости: * – 10% уровень,
** – 5% уровень, *** – 1% уровень.
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Таблица 6: Гипотезы 1–5: Что объясняет изменения среднего тарифа в регионах?

Переменная МНК со скорректированными
стандартными ошибками ОМНК

∆ ln(fuel) 0,0073
(0,0036)

∗∗ 0,0051
(0,0052)

∆ ln(wage) 0,1301
(0,0157)

∗∗∗ 0,1202
(0,0143)

∗∗∗

∆ ln(sh) 0,1247
(0,0351)

∗∗∗ 0,1357
(0,0271)

∗∗∗

∆ ln(inc) 0,0881
(0,0448)

∗∗ 0,0520
(0,0338)

bel −0,0112
(0,0154)

−0,0093
(0,0144)

el −0,0203
(0,0158)

−0,0188
(0,0142)

ael 0,0412
(0,0137)

∗∗∗ 0,0335
(0,0146)

∗∗

af −0,0119∗
(0,0053)

−0,0118
(0,0085)

Фиктивные переменные ФОРЭМ:
3 квартал 1998 г. −0,0550

(0,0445)

−0,0327
(0,0180)

∗

4 квартал 1999 г. −0,0146
(0,0446)

−0,0007
(0,0180)

2 квартал 2000 г. 0,0165
(0,0448)

−0,0136
(0,0177)

1 квартал 2001 г. 0,0466
(0,0462)

0,0422
(0,0197)

∗∗

2 квартал 2001 г. 0,0274
(0,0449)

0,0027
(0,0179)

1 квартал 2002 г. 0,0541
(0,0472)

0,0252
(0,0190)

1 quarter 2003 г. 0,0471
(0,0470)

0,0190
(0,0194)

Фиктивные переменные квартала:
2 квартал −0,0189

(0,0353)

−0,0047
(0,0167)

3 квартал 0,0118
(0,0322)

0,0046
(0,0142)

4 квартал 0,0001
(0,0339)

0,0014
(0,0157)

Константа −0,0024
(0,0267)

−0,0010
(0,0135)

Тесты Вальда χ2 = 120,51
(0,000)

χ2 = 237,17
(0,000)

R2 внутри 0,143
R2 между 0,137
R2 общий 0,170 0,143
ρAR свой для каждого объекта −0,197
Статистика Дарбина–Уотсона 2,346
Кол-во наблюдений 1664 1664

Замечания: Зависимая переменная – первые разности логарифма среднего тарифа. В скобках указаны стан-
дартные ошибки в случае оценок или P-значения в случае тестов. Для ОМНК-модели стандартные ошибки
рассчитывались с коррекцией на автокорреляцию ρ = 1−dw/2, где dw – статистика Дарбина–Уотсона. Для
МНК-модели стандартные ошибки скорректированы на гетероскедастичность и одновременную корреля-
цию между наблюдаемыми объектами с индивидуальными для каждого объекта ρi. Уровни значимости:
* – 10% уровень, ** – 5% уровень, *** – 1% уровень.
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Таблица 7: Гипотезы 6–8: Что объясняет коэффициент соотношения тарифов в регио-
нах?

Переменная ОМНК с фиксированными
эффектами

МНК со скорректированными
стандартными ошибками

ln(sh_en) −0,0910
(0,0229)

∗∗∗ −0,0546
(0,0213)

∗∗∗

ln(inc) −0,1556
(0,0243)

∗∗∗ −0,1981
(0,0335)

∗∗∗

bel −0,0078
(0,0130)

−0,0192
(0,0158)

el −0,0058
(0,0149)

−0,0084
(0,0183)

ael 0,0218
(0,0132)

∗ 0,0227
(0,0157)

af 0,0348
(0,0266)

0,1207
(0,0232)

∗∗∗

Фиктивные переменные года
1999 г. −0,0493

(0,0185)

∗∗∗ −0,1192
(0,0296)

∗∗∗

2000 г. −0,0689
(0,0259)

∗∗∗ −0,1874
(0,0384)

∗∗∗

2001 г. −0,1086
(0,0300)

∗∗∗ −0,2428
(0,0433)

∗∗∗

2002 г. −0,1618
(0,0323)

∗∗∗ −0,3020
(0,0470)

∗∗∗

2003 г. −0,2344
(0,0339)

∗∗∗ −0,3682
(0,0508)

∗∗∗

Константа 1,575
(0,035)

∗∗∗ 1,9741
(0,2320)

∗∗∗

Тесты F и Вальда F (11,1640) = 11,25
(0,000)

χ2 = 126,37
(0,000)

R2 внутри 0,070
R2 между 0,063
R2 общий 0,220 0,454
ρAR 0,796 свой для каждого объекта
Статистика Дарбина–Уотсона 0,445
Тест Хаусмана χ2 = 31,73

(0,001)

Кол-во наблюдений 1728 1805

Замечания: Зависимая переменная – логарифм коэффициента соотношения тарифов. В скобках
указаны стандартные ошибки в случае оценок или P-значения в случае тестов. Для ОМНК-модели
стандартные ошибки рассчитывались с коррекцией на автокорреляцию ρ = 1 − dw/2, где dw –
статистика Дарбина–Уотсона. Для МНК-модели стандартные ошибки скорректированы на гетерос-
кедастичность и одновременную корреляцию между наблюдаемыми объектами с индивидуальными
для каждого объекта ρi. Уровни значимости: * – 10% уровень, ** – 5% уровень, *** – 1% уровень.
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уверен в своей победе на выборах (у него высокий рейтинг), то у него будут слабые стимулы
использовать снижение тарифа для того, чтобы продемонстрировать свою приверженность
коммунистической (патерналистской) идеологии, потому что в долгосрочном периоде сни-
жение тарифов достаточно затратно для регионального бюджета. Оценка, проведенная для
моделей в первых разностях, дает ожидаемый отрицательный коэффициент зависимости
тарифов от идеологии, который показывает, что коммунистическая идеология губернатора
снижает на 1,2% темп роста тарифов в регионе.
Гипотеза 2. Тарифы и федеральное регулирование. Оценки показывают, что зависимость

региональных тарифов от федерального регулирования непостоянна во времени. В 1998 г.
региональные тарифы двигались в одном направлении с динамикой тарифов ФОРЭМ. В
четвертом квартале 1999 г., втором квартале 2000 г. и втором квартале 2001 г. региональ-
ные тарифы отреагировали на изменение тарифов ФОРЭМ изменением в противоположную
сторону (т.е. если тариф ФОРЭМ рос, то региональные тарифы снижались).
Это показывает значимое отличие регионального регулирования от федерального – рост

тарифов в регионах не происходил автоматически с ростом оптовых цен, хотя, как было
сказано выше, большинство региональных энергокомпаний являются постоянными покупа-
телями на оптовом рынке. И только в 2003 г. восстановилась однонаправленная зависимость.
Гипотеза 3. Тарифы и энергоемкие предприятия. Оценка зависимости изменения уровня

тарифа от изменения доли энергоемких предприятий показывает устойчивую положитель-
ную связь, что свидетельствует о том, что энергоемкие предприятия предпочитают в каче-
стве стратегии выход из-под регионального регулирования с целью снижения собственных
тарифов.
Положительная связь между долей энергоемких предприятий в структуре потребления

региона и уровнем среднего тарифа фиксируется внутри-оценками при игнорировании меж-
региональной дифференциации. В этом случае МНК-оценка, которая учитывает не только
внутрирегиональную, но и независимую от времени межрегиональную составляющую, дает
отрицательный знак коэффициента, что отражает межрегиональные различия в тарифах
для энергоемких предприятий и показывает, что крупные энергоемкие предприятия истори-
чески сконцентрированы в регионах с низкими тарифами.
Гипотеза 4. Тарифы и население. Положительная взаимосвязь между уровнем тарифа и

денежными доходами на душу населения подтверждает гипотезу 4. Однако эта зависимость
ослабляется в случае анализа темпов роста показателей.
Гипотеза 5. Тарифы и собственные затраты энергокомпаний. Расчеты показывают кор-

реляцию между основными элементами собственных затрат энергокомпании (зарплатой и
затратами на топливо) и средними тарифами. Этот результат предсказуем с учетом мето-
дики ценообразования «затраты плюс прибыль». При этом следует отметить, что коэффи-
циенты значительно выше для переменной зарплат, что может отражать более высокую
переговорную силу работников предприятия по сравнению с воздействием поставщиков топ-
лива. Вклад 10% роста затрат на топливо в рост тарифов составляет 0,21%, а аналогичный
вклад роста зарплаты равен 2,75%. Указанная зависимость сохранятся при анализе темпов
роста – увеличение темпа роста затрат на топливо на 10% дает 0,07% увеличения темпа роста
тарифа, а 10%-ное увеличение темпа роста заработной платы работников энергокомпании
ведет к 1,3% увеличения темпа роста тарифа.
Гипотеза 6. Соотношение тарифов и региональное регулирование. Не найдено устойчи-

вого подтверждения влияния электоральных циклов на уровень перекрестного субсидирова-
ния, хотя был выявлен слабый эффект повышения (на 2%) перекрестного субсидирования
после выборов, что означает, что тарифы для предприятий растут после выборов быстрее,
чем тарифы для населения. Предсказанная теорией положительная взаимосвязь идеологии
губернатора и перекрестного субсидирования проявилась при МНК-оценивании. С учетом
инвариантных во времени параметров модели коммунистическая идеология губернатора при



Галина Юдашкина, Сергей Побочий: Электроэнергетика России 127

прочих равных увеличивает перекрестное субсидирование на 12%.
Гипотеза 7. Соотношение тарифов и энергоемкие предприятия. Отрицательное влия-

ние увеличения доли энергоемких предприятий в потреблении электроэнергии в регионе на
уровень перекрестного субсидирования статистически значимо во всех спецификациях, что
согласуется с предположениями, выдвинутыми на основе теоретического анализа. 10% рост
доли энергоемких предприятий приводит к 0,91%-ному снижению перекрестного субсидиро-
вания.
Гипотеза 8. Соотношение тарифов и население. Рост доходов населения также отрица-

тельно связан с уровнем перекрестного субсидирования: при 10% повышении доходов про-
исходит 1,6% снижение коэффициента соотношения тарифа для энергоемких предприятий
к тарифу для населения.
При анализе соотношения тарифов предполагалось, что поскольку решение о величине

тарифов для отдельных групп потребителей принимается на региональном уровне, здесь от-
сутствует вмешательство федерального фактора. Однако поскольку, как было сказано выше,
устранение перекрестного субсидирования является официально заявленной федеральной
стратегией, в модель включены переменные календарного года для контроля динамики из-
менения перекрестного субсидирования в целом по стране.
Анализ показывает, что уровень перекрестного субсидирования значимо снижается с каж-

дым годом, что демонстрирует эффективность федерального давления на региональных ре-
гуляторов. В целом усилия федерального центра снизили в 2003 г. уровень перекрестного
субсидирования на 23% по сравнению с 1998 г.

Выводы

Полученные эмпирические результаты хорошо согласуются с положениями экономической
теории регулирования с учетом институциональных особенностей российских регуляторов.
Анализ показал, что в 1999–2001 гг. существовал разрыв между федеральным и регио-
нальным регулированием, который ослаблял взаимосвязь между федеральными тарифами
ФОРЭМ и региональными тарифами для конечных потребителей.
Существует несколько групп давления, стабильно влияющих на регулирование региональ-

ных тарифов. Так, выборы губернатора региона сопровождаются снижением тарифов, а
после выборов темп роста тарифов увеличивается, компенсируя потери региональных энер-
гокомпаний. Действующий губернатор в избирательной компании использует «заморажива-
ние» тарифов, при этом высокий уровень перевыборов в российских регионах показывает,
что избиратели не «раскусили» этот трюк.
Наш анализ не подтверждает вывод Стиглера о том, что регулятор оперирует преимуще-

ственно в интересах регулируемой отрасли. Наоборот, выявлено, что энергоемкие предприя-
тия с целью минимизации тарифа предпочитают не давить на региональных регуляторов, а
выходить из-под регионального регулирования, покупая электроэнергию на ФОРЭМ. Таким
образом, регулирование в России носит преимущественную социальную направленность, а
не защищает интересы промышленных потребителей, даже если это крупные энергоемкие
предприятия. Основным элементом социальной защиты является перекрестное субсидиро-
вание. Однако наш анализ показал, что следование федеральной стратегии на постепенную
отмену перекрестного субсидирования привело к снижению соотношения тарифов, а рост
доходов населения положительно связан с ростом тарифов. Это означает сокращение соци-
альной функции регулирования и постепенно приведет к смещению соотношения тарифов
в пользу предприятий. Учитывая выводы Хуберта о том, что отмена перекрестного суб-
сидирования для России эффективна только одновременно с адекватным ростом тарифов,
что будет стимулировать предприятия повышать энергоэффективность производства, ло-
гично предположить, что отмена перекрестного субсидирования в условиях, когда в целом
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по стране тарифы находятся на уровне ниже предельных социальных издержек, создаст со-
циальное напряжение и не решит проблему неэффективного использования электроэнергии
в промышленности.
Необходимо заметить, что начиная с 2004 г. модель регулирования в России меняется.

Исходя из уже произошедших изменений, и на основе проведенного анализа постараемся
рассмотреть возможные эффекты реализации новой модели регулирования. Начиная с 2004
г. введена система предельных тарифов, устанавливаемых федеральным правительством для
каждого региона ежегодно. Региональный регулятор несет ответственность за выход за пре-
делы этих ограничений. Это снижает возможность наращивать тарифы, увеличивая «эко-
номически обоснованные» затраты.
Кроме того, изменение системы выборов губернаторов, которая с 2005 г. не включает в себя

прямое голосование населения, а голосование региональных законодателей по кандидатуре,
предлагаемой Президентом РФ, оставляет открытым вопрос о том, будет ли наблюдаться
зависимость тарифов от выборов законодательного органа власти, поскольку регулятор на-
ходится в подчинении исполнительной, а не законодательной власти. Ряд исследователей
считает, что «захват» регулятора не является «проклятием» общества, а наоборот помогает
совершенствовать контрактную природу регулирования (Estache & Martimort, 1999). В но-
вой системе выборов будут потеряны некоторые преимущества децентрализации регулирова-
ния, позволяющие региональным избирателям (потребителям) определять свои предпочте-
ния, напрямую воздействуя через избираемого губернатора на уровень тарифов в регионе.
Поскольку, как показал анализ, даже губернатор-коммунист не склонен снижать тариф в
регионе, население остается без прямых рычагов воздействия на уровень тарифов.
Крупные энергоемкие предприятия склонны выбирать стратегию выхода из-под регио-

нального регулирования путем покупки электроэнергии на ФОРЭМ. В условиях ценообра-
зования по методу «затраты плюс прибыль» и «захвата» регулятора региональной энерго-
компанией доходы, «выпадающие» вследствие ухода крупных потребителей, будут компен-
сироваться за счет роста тарифов для населения. Единственным оставшимся способом для
населения показать, что установленные внутри федерального коридора тарифы слишком
высоки, станут неплатежи.
Таким образом, контракт с региональным регулятором, сформулированный в действую-

щем законодательстве, требует доработки. Необходимо четко разграничить социальные и
экономические параметры регулирования. Экономические требования подразумевают пере-
ход к методике ценообразования по принципу «норма отдачи» для стимулирования монопо-
листа к повышению эффективности производства и сократят его возможности к «захвату»
регулятора. Социальные требования должны включать в себя механизмы учета динамики
уровня бедности в регионе при формировании тарифов.
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Список переменных

tar – средний тариф (руб./кВт-ч); fuel – затраты на топливо на кВт-ч (руб./кВт-ч); wage –
затраты на заработную плату рабочих на кВт-ч (руб./кВт-ч); sh – доля потребления элек-
троэнергии энергоемких предприятий в общем потреблении электроэнергии региона (%); inc
– денежный доход на душу населения (руб.); TR – коэффициент отношения тарифа для
энергоемких промышленных предприятий к тарифу для населения (доля, %); C – затра-
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ты на единицу продукции (руб./кВт-ч); P – выручка на единицу продукции (руб./кВт-ч);
el – фиктивная переменная, равная 1 в квартал выборов губернатора; bel – фиктивная пе-
ременная, равная 1 в квартал перед выборами губернатора; ael – фиктивная переменная,
равная 1 в квартал после выборов губернатора; af – фиктивная переменная, равная 1, если
губернатор принадлежит к так называемой «старой гвардии» и/или имеет коммунистиче-
скую идеологию, в противном случае 0; df – фиктивные переменные, равные 1 для даты
изменения оптового тарифа ФОРЭМ.
Дефляторы для денежных показателей (цены января 1998): региональный индекс потреби-

тельских цен – для переменной inc; региональный индекс цен производителей промышленной
продукции – для переменных C, tar, fuel, wage, P .
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Долгосрочная связь временных рядов и паритет
покупательной способности?

Олег Обрезков†

ВРГ Инвестментс, Москва

В статье исследуется гипотеза паритета покупательной способности для США
и Японии. Инструментарием для исследования является оценивание параметров
дробной интеграции для временных рядов ценовых индексов и обменных курсов.
Из результатов оценивания можно заключить, что номинальный и реальный об-
менные курсы хорошо описываются традиционными I(1)-процессами, в то время
как ряды ценовых индексов как в США, так и в Японии оказываются I(1,46).
Наш подход отличается от традиционного, рассматривающего ряды агрегирован-
ных ценовых индикаторов как нестационарные процессы второго порядка. Точеч-
ная оценка порядка дробной интеграции для логарифмической разницы ценовых
индексов США и Японии равна 1,33, что статистически ниже, чем значение 1,46,
полученное для ценовых индексов каждой из стран. Этот результат может быть
интерпретирован как (очень слабое) подтверждение гипотезы паритета покупа-
тельной способности: дробный порядок отношения ценовых индексов меньше, чем
дробный порядок каждого из индексов.
Ключевые слова: паритет покупательной способности, обменные курсы, дробная
интеграция
Классификация JEL: C22, F31, F41

1 Долгосрочная связь макроэкономических временных рядов и дробная
интеграция

Анализ временных рядов с долгосрочной связью представляет не только теоретический ин-
терес. Некоторые эмпирические наблюдения позволяют заключить, что длинная память –
сильная зависимость между отдаленными наблюдениями – присутствует в многих макроэко-
номических временных рядах. Классическим примером такой временной динамики является
ВВП США. До 80-х годов было принято моделировать подобные данные в виде детермини-
стического тренда с вре́менными стохастическими отклонениями. Однако Nelson & Plosser
(1982) обнаружили, что поведение логарифма ВВП лучше описывается моделью нестацио-
нарного временного ряда, так что стохастический процесс для логарифма ВВП имеет еди-
ничный корень. Более того, Campbell & Mankiw (1987) вывели оптимальную ARIMA-модель
для логарифма ВВП, и оказалось, что 1%-ный шок в ВВП приводит к изменению догосроч-
ного прогноза более чем на 1%. Таким образом, можно было сделать вывод, что временной
ряд ВВП США содержит нетривиальную устойчивую компоненту.
Дальнейшее моделирование макроэкономических данных во многом опирается на тесты

на единичные корни. Следует отметить некоторые недостатки такого подхода. После того
как тестовые статистики вычислены, перед исследователем стоит непростой выбор: моде-
лировать ряд как I(0)- или как I(1)-процесс. Очевидно, что результат выбора по существу
определяет дальнейшие выводы. Например, долгосрочный эффект единичного шока на ста-
ционарный (т.е. I(0)) процесс равен нулю. Более того, моделирование такого процесса с по-
мощью методологии Бокса–Дженкинса приводит к тому, что функции импульсного отклика

?Цитировать как: Обрезков, Олег (2007). «Долгосрочная связь временных рядов и паритет покупательной
способности», Квантиль, №2, стр. 131–140. Citation: Obrezkov, Oleg (2007). “Long range dependence and the
purchasing power parity,” Quantile, No.2, pp. 131–140.
†Адрес: 115035, г. Москва, Садовническая набережная, 77/1. Электронная почта: oobrezkov@yandex.ru
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и автокорреляции стремятся к нулю с геометрической скоростью. С другой стороны, неста-
ционарный (т.е. I(1)) процесс имеет ненулевые долгосрочные функции импульсного отклика
и не имеет конечной дисперсии.
Следовательно, выбор между I(0) и I(1) является ключевым и часто его непросто сделать

(если, например, тестовая статистика близка к критическому значению). Возникающий в
связи с этим вопрос «дифференцировать или не дифференцировать временной ряд»1 мож-
но переформулировать как выбор оптимальной I(d)-модели среди дискретного множества
параметров d ∈ {0, 1}. Естественным обобщением такого моделирования, позволяющего оп-
тимизировать выбор по d из множества действительных чисел, является модель дробной
интеграции. Формальная запись этой модели такова:

(1− L)dyt = εt, (1)

где εt – белый шум, L – лаговый оператор, а d – произвольное действительное число. Отме-
тим, что yt при d = 0 – белый шум, т.е. I(0)-процесс, а при d = 1 – случайное блуждание, т.е.
I(1)-процесс. Для произвольного действительного d yt называется дробноинтегрированным
белым шумом порядка d. Для того, чтобы придать точное значение (1) в случае нецелого d,
применим к обеим частям (1) оператор (1 − L)−d и формально разложим этот оператор в
ряд по степеням L:

(1− L)−d =
∞∑
j=0

(−d) . . . (−d− j + 1)
j!

(−L)j =
∞∑
j=0

hjL
j ,

где hj = Γ(j+d)
Γ(d)Γ(j+1) и Γ(·) – гамма-функция Эйлера. Тогда представление Вольда для yt есть

yt =
∞∑
j=0

hjεt−j . (2)

Следующая теорема содержит основные свойства I(d)-процесса. Эти результаты были полу-
чены в Hosking (1981).
Теорема 1. (а) Если d < 1

2 , то yt – стационарный процесс; кроме того,
∑

j h
2
j <∞, так

что yt стационарен в ковариациях, и правая часть (2) сходится в L2.
(б) Если d > −1

2 , то разложение (2) обратимо.
(в) Если −1

2 < d < 1
2 , то ковариационная функция yt равна γk = Γ(1−2d)Γ(k+d)

Γ(d)Γ(1−d)Γ(k+1−d)σ
2
ε , а

корреляционная функция ρk = γk
γ0

ведет себя при k →∞ как ρk ∼
Γ(1−d)

Γ(d) k2d−1 .

Отметим, что условия −1
2 < d < 1

2 всегда можно добиться, применив необходимое коли-
чество обычных дифференцирований. При d > 1

2 процесс нестационарен. Вслед за работой
Diebold & Rudebusch (1989) мы рассмотрим обобщение процессов с единичным корнем для
случая, когда d принадлежит интервалу

(
1
2 ,

3
2

)
; первая разность такого временного ряда

стационарна и обратима. В отличие от стандарных тестов на единичные корни, которые
дают лишь ответ типа «да/нет» на вопрос о существовании долгосрочной устойчивой ком-
поненты во временном ряде, мы можем измерить «уровень нестационарности» – чем выше
d, тем больше долгосрочная устойчивая компонента. Теорема 1 также утверждает, что даже
при 0 < d < 1

2 дробноинтегрированный процесс имеет более длинную память, чем тради-
ционный ARMA-процесс. Автокорреляции ARMA убывают с геометрической скоростью, в
то время как дробноинтегрированный процесс убывает с более медленной гиперболической
скоростью. При 0 < d < 1

2 ряд
∑

j ρj расходится, и можно сказать, что такой процесс имеет
долгосрочную память.

1См. Hamilton (1994, стр. 651–653), где этот вопрос подробно обсуждается.
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Естественным обобщением дробноинтегрированного процесса является комбинация выше-
описанной модели с семейством процессов Бокса–Дженкинса. Процесс yt носит название
ARFIMA(p, d, q), если он может быть представлен в виде

Φ(L)(1− L)dyt = Θ(L)εt,

где Φ(L) = 1−φ1L− . . .−φpLp и Θ(L) = 1−θ1L− . . .−θqLq – конечные лаговые полиномы, εt)
– белый шум, и предполагается, что все корни Φ(z)Θ(z) = 0 по модулю превосходят единицу.
Утверждение, аналогичное Теореме 1, может быть доказано для ARFIMA-процессов. Случай
−1

2 < d < 1
2 вновь приводит к стационарности и обратимости, а автокорреляции убывают с

гиперболической скоростью.
Практическое применение ARFIMA-моделей в макроэкономике было впервые показано в

Granger (1980). Оказывается, что дробноинтегрированные процессы могут появиться в ре-
зультате макроагрегирования традиционных стационарных временных данных. Если j-ая
индивидуальная переменная следует AR(1)-процессу с автокорреляцией ρj , а параметры ρj
имеют бета-распределение, то ряд из агрегированных данных будет дробноинтегрирован-
ным. Diebold & Rudebusch (1989) оценили порядок дробной интеграции для различных ма-
кроэкономических данных (включая данные по ВВП США из Campbell & Mankiw, 1987) и
получили оценки в диапазоне (0,6; 0,9). Тем не менее, ни в одном из рассматриваемых слу-
чаев гипотеза d = 1 не была отвергнута на 5%-ном уровне значимости, так как в анализе
использовалась неточная методика оценивания Geweke & Porter-Hudak (1983).

2 Методы оценивания ARFIMA-моделей

Обычно для оценивания параметров дробноинтегрированных процессов используется спек-
тральное разложение процесса. Везде далее предполагается, что все процессы имеют нулевое
среднее. Напомним, что спектральная плотность f(·) процесса yt неявно определяется систе-
мой равенств γ(k) =

∫ π
−π e

ikλf(λ)dλ, где γ(·) – корреляционная функция. Можно показать,
что для ARFIMA-процесса

f(λ) =
σ2
ε

2π
|1− e−iλ|−2d |Θ(e−iλ)|2

|Φ(e−iλ)|2
. (3)

Кроме этого, определим периодограмму yt на частоте λ равенством

I(λ) =
1

2πT

∣∣∣∣∣
T∑
t=1

eitλyt

∣∣∣∣∣
2

,

где T – размер выборки.
Сначала необходимо оценить параметр d дробной интеграции. Этот параметр хорошо опре-

делен частью (в) Теоремы 1. Теоретически, можно регрессировать логарифм корреляционной
функции ρk на константу и логарифм k для больших k и получить (2d̂ − 1) как оцененный
коэффициент при логарифме k. Однако этот подход нельзя применить на практике из-за
конечности выборки. Вместо этого можно использовать известный факт из анализа Фурье
о том, что поведение f(x) для больших |x| сильно связано с поведением преобразования Фу-
рье этой функции в окрестности нуля. Эта идея, в частности, была использована для вывода
оценки d в Geweke & Porter-Hudak (1983, в дальнейшем GPH).
Технически оценка GPH получается из регрессии

ln (I(λj)) = β0 + β1 ln
(
|1− e−iλj |2

)
+ ηj , j = 1, . . . ,K, (4)

где I(·) – периодограмма процесса, λj = 2πj
T , и K = g(T ). Также предполагается, что при

T → ∞, g(T ) → ∞ (это необходимо для состоятельности оценок) и g(T )/T → 0, так что
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регрессия (4) оценивается только для маленьких частот.2 Geweke & Porter-Hudak (1983) по-
казали, что при вышеуказанных условиях МНК-оценка −β̂1,OLS является состоятельной для
d. Кроме того, асимптотическая дисперсия регрессионной ошибки ηj равна

π2

6 . Следователь-
но, оценка дисперсии β̂1,OLS задается формулой π2

6

[
(X ′X)−1

]
22
, где X – матрица регрессо-

ров (4), и асимптотическое распределение нормально. Тем не менее, следует заметить, что
скорость сходимости

√
g(T ) медленнее, чем традиционная

√
T , из-за того что g(T )/T → 0.

Для того чтобы оценить все параметры ARFIMA-модели, можно применить двухшаговую
GPH-процедуру: сначала оценить d из (4), затем построить новый ряд (1−L)d̂yt и применить
обычную методологию Бокса–Дженкинса к этому ряду. Этот подход далек от оптимального,
так как он сильно урезает временной ряд. Sowell (1992) с помощью метода Монте–Карло по-
казал, что в конечных выборках GPH-оценки d очень неточны. Следовательно, последующие
ARMA-оценки для нового ряда будут сильно смещены.
Fox & Taqqu (1986) предложили приближенную оценку максимального правдоподобия в

предположении нормальности одновременно для всех параметров ARFIMA-модели. Их про-
цедура позволяет избежать явного вычисления ковариационной матрицы Σ для ARFIMA-
процесса. Вместо этого используется оценка матрицы, обратной к Σ:[

Σ−1
]
j,k
≈ aj,k(β) ≡ 1

(2π)2

∫ π

−π
ei(j−k)λ 1

f(λ, β)
dλ, (5)

где β – вектор параметров ARFIMA-процесса, а f(·, β) – его спектральная плотность. В дей-
ствительности бесконечномерная матрица с элементами aj,k, −∞ < j, k < ∞ в точности
совпадает с матрицей, обратной к бесконечномерной ковариационной матрице Σ. Тем не
менее, так как процесс оценивания подразумевает конечномерные матрицы (хотя бы из-за
конечности выборки), то выборочное равенство (5) лишь приблизительное. Fox & Taqqu
(1986, далее FT) предложили эту аппроксимацию для широкого класса сильно зависимых
стационарных гауссовских процессов, а в случае ARFIMA-процессов FT-оценка сводится к
минимизации3

σ2
T (β) ≡

T−1∑
k=0

I
(

2πk
T

)
f
(

2πk
T , β

) → min
β
, (6)

где I(·) – периодограмма процесса, определенная выше, β = (d, θ1, . . . θq, φ1, . . . φp), а спек-
тральная плотность ARFIMA(p, d, q) задается равенством (1) с σε = 1. В предположении
нормальности FT-оценка β̂ состоятельна и асимптотически нормальна с дисперсией

Q = 2σ2
T (β)

(
∂2σ2

T (β)
∂β∂β′

)−1

.

Sowell (1992) предложил точный метод максимального правдоподобия для оценивания па-
раметров ARFIMA-моделей. Несмотря на то, что процесс оценивания существенно более слож-
ный, точный метод оказывается не сильно лучше, чем приближенный метод Fox & Taqqu
(1986). В то же время оба метода существенно превосходят GPH-подход. Например, Sowell
(1992) проводит симуляции ARFIMA(0, d, 0)-процессов для различных d и выборок размера
T = 100, и в среднем выборочная ошибка для GPH равна 0,3, в то время как для методов
Sowell (1992) и FT она равна 0,08 и 0,095 соответственно. Таким образом, различие между
точным и приближенными методами максимального правдоподобия невелико, а GPH-оценка
существенно хуже. Она, тем не менее, может быть использована как начальное значение для
численной оптимизации по d в алгоритмах ММП.

2Geweke & Porter-Hudak (1983) рекомендуют использовать g(T ) = Tα для α = 0,5 и 0,6.
3См. Maddala & Kim (2000, стр. 301–302).
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3 Обзор исследования и описание данных

В работе исследуется гипотеза паритета покупательной способности (ППС) с помощью дроб-
ноинтегрированных процессов. В своей наиболее строгой форме ППС утверждает, что если
P и P ∗ – ценовые индексы двух стран, а E – номинальный обменный курс, то реальный об-
менный курс между странами P/(EP ∗) всегда равен единице, в противном случае возникает
арбитраж. Существует ряд факторов, из-за которых это теоретическое равенство не вы-
полняется для реальных экономик: дифференцированные товары, проблема агрегирования
цен разных товаров, различные репрезентативные корзины потребления, транзакционные
издержки и т.д. Более слабая форма ППС-гипотезы утверждает, что флуктуации реального
обменного курса достаточно малы. Точнее, реальный обменный курс «более стационарный»,
чем, например, ряды ценовых индексов. Это свойство можно проверять с помощью обыч-
ных тестов на коинтеграцию, однако обычным эмпирическим ответом на этот тест является
«отсутствие коинтеграции». Одной из возможных причин таких результатов является узость
выбора между I(1) и I(0).
С другой стороны, оценка дробной интегрированности процессов позволяет обнаружить

ППС-свойство там, где обычные тесты на коинтеграцию не дают положительных результа-
тов. Следуя Dueker & Startz (1995), можно определить, что два I(d)-процесса коинтегриро-
ваны, если некоторая их линейная комбинация является I(d − b)-процессом при некотором
b > 0. Отметим, что не требуется, чтобы d или b были целыми.
Заметим также, что некоторые исследователи (см. Johanssen, 1992 и Juselius, 1995) моде-

лируют ценовые индексы как I(2)-процессы. Двойное взятие приращений временных рядов,
вытекающее из такого моделирования, потенциально может привести к проблеме излишнего
дифференцирования. В данной работе мы также проверим, является ли I(2)-моделирование
обоснованным, или это всего лишь результат оптимизации I(d) по дискретному набору d ∈
{0, 1, 2}, оставляющей оптимальное нецелое значение d нерассмотренным.
Мы тестируем гипотезу ППС между США и Японией за период 1974–2002 гг. Мы ис-

пользуем следующие помесячные данные: индекс оптовых цен в Японии без сезонных по-
правок4 из economagic.com,5 индекс потребительских цен США без сезонных поправок6 из
economagic.com,7 и номинальный обменный курс японской йены к доллару США из базы
данных FRED.8 Изначально выборка состояла из наблюдений с 1:1971 по 11:2002, однако
из-за структурного сдвига в начале 70-х9 мы сузили выборку до 5:1974–11:2002 (343 наблю-
дения). Теоретически, можно было протестировать гипотезу о структурном сдвиге в 1974 г.,
однако размеры подвыборок до и после 1974 г. слишком неравны, а оценка долгосрочной
зависимости по выборке из 40 наблюдений (до 1974 г.) невозможна.

4К сожалению, нам не удалось найти данных по индексу потребительских цен в Японии; кроме того,
данные по оптовым ценам обрываются в 2002 году.

5Скачано с вэб-сайта http://www.economagic.com/em-cgi/data.exe/bjap/cdda001001.
6Мы используем данные без сезонного сглаживания по двум причинам. Во-первых, японские оптовые це-

ны даны без сезонных поправок, поэтому логично использовать такие же данные для США. Во-вторых, как
показал Ghysels (1990), сглаживающий эффект сезонных подправок приводит к ложной видимости неста-
ционарного поведения. Цель нашего исследования – моделирование реальных макроэкономических данных,
и одним из преимуществ модели дробноинтегрированных процессов является ее экономичность (один пара-
метр d может хорошо описать поведение данных), в то время как сезонное сглаживание неявно добавляет
12 параметров в модель. Один из обычных аргументов в пользу сезонного сглаживания состоит в том, что
автокорреляции до 12-го порядка могут значительно отличаться от нуля. Это свойство не является большой
проблемой для моделей процессов с длинной памятью – в действительности это именно то, что мы и моде-
лируем. Наконец, Diebold & Rudebusch (1989) рассматривают как сглаженные, так и несглаженные данные,
и их оценки d отличаются лишь на 0,01. Таким образом, вопрос использования сезонного сглаживания не
представляется ключевым.

7Скачано с вэб-сайта http://www.economagic.com/em-cgi/data.exe/blscu/CUUR0000SA0.
8Скачано с вэб-сайта St.Louis Federal Reserve System: http://research.stlouisfed.org/fred2/data/EXJPUS.txt.
9Шок цен на нефть и эксперименты Федеральной Резервной Системы США по борьбе с безработицей.
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В дальнейшем P обозначает логарифм ценового индекса Японии, p = P − P−1; P ∗ – лога-
рифм ценового индекса США, p∗ = P ∗−P ∗−1; E – логарифм номинального обменного курса,
e = E − E−1.

4 Описание алгоритма

Для каждого временного ряда мы оцениваем 24 − 1 = 15 ARFIMA-моделей, включающих со-
ответствующие регрессоры AR(1), AR(2), MA(1), MA(2). При этом используется FT-оценка.
Пусть β – вектор, содержащий все параметров (d и ARMA-коэффициенты). Минимизация (6)
выполняется численно в программе GAUSS. При оптимизации оценка d̂GPH является началь-
ным значением для d, а нули – начальными значениями для коэффициентов AR иMA; d̂GPH –
GPH-оценка с g(T ) = T 0,6. Для каждой оцененной ARFIMA-модели вычисляется σ̂2

T = σ2
T (β̂)

– минимум функции из (6). Далее оптимальная модель выбирается минимизацией информа-
ционного критерия Шварца (SIC) по всем m из множества моделей:

SIC(m) ≡ lnσ2
T (β̂) +

ln(T ) dim(β̂)
T

→ min
m

. (7)

5 Эмпирические результаты

Начнем с оценивания для временных рядов P, P ∗, E и логарифма реального обменного курса
P −E−P ∗. Соответствующие точечные GPH-оценки параметра d равны10 1,137; 0,999; 0,911
и 0,931 и лежат вне «интервала стационарности» d ∈ (−0,5; 0,5). Следовательно, на этом
этапе коинтеграционное свойство не выполнено, и далее мы рассматриваем первую разность
рядов, чтобы попасть в «интервал стационарности». В дальнейшем мы оперируем только
первыми разностями логарифмов рядов, но с целью экономии места мы будем называть эти
лог-дифференцированные ряды просто рядами цен, номинального и реального обменных
курсов соответственно.
Таблица 1 содержит шесть наилучших ARFIMA-моделей для японского ценового индекса,

отсортированных по критерию Шварца. Наилучшие модели содержат немного параметров,

Таблица 1: ARFIMA-модели для японских цен (переменная p)

AR и MA 103 × σ̂2
T SIC d̂

– 3,715 −2,4226 0,461
MA(1) 3,700 −2,4169 0,546
AR(1) 3,700 −2,4169 0,531
AR(2) 3,709 −2,4159 0,444
MA(2) 3,710 −2,4158 0,448

AR(1), AR(2) 3,700 −2,4096 0,551

а самая лучшая модель вообще не имеет AR- и MA-компонент. Таким образом, оптимальная
модель для японских цен – это ARFIMA(0, d, 0) с d̂ = 0,461 (0,043).11 Заметим, что хотя то-
чечная оценка лежит внутри интервала стационарности, она очень близка к верхней границе
интервала (0,5). В действительности мы не можем отвергнуть нулевую гипотезу H0 : d = 0,5
против Ha : d < 0,5 на 5%-ном уровне. С другой стороны, оценка d существенно меньше

10Стандартная ошибка каждой из оценок равна 0,133. Напомним, что регрессоры в GPH-уравнении детер-
министические и поэтому асимптотическая дисперсия не зависит от свойств временного ряда.

11В дальнейшем в скобках указаны стандартные ошибки.
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единицы, и поэтому моделирование исходного (недифференцированного) ценового ряда с
помощью I(2)-процесса не представляется правильным.
В таблице 2 мы приводим наилучшие модели для ценового индекса США. Значения σ̂2

T

Таблица 2: ARFIMA-модели для цен США (переменная p∗)

AR и MA 103 × σ̂2
T SIC d̂

AR(1), AR(2), MA(2) 4,7× 10−3 −5,3022 −0,102
AR(2), MA(1), MA(2) 5,0× 10−3 −5,2697 −0,216

– 1,995 −2,6926 0,465
MA(1) 1,976 −2,6894 0,382
AR(1) 1,979 −2,6888 0,377
MA(2) 1,980 −2,6885 0,495

в двух верхних рядах таблицы выглядят слишком маленькими. Анализ оцененных коэфи-
циентов в этих двух случаях показывает, что AR- и MA-значения очень велики, и корни
соответствующих полиномов не лежат вне единичного круга (это означает, что оптимиза-
ционнный алгоритм GAUSS вышел за пределы допустимого значения параметров). Однако,
хотя это и не указано явно, минимизация в (6) осуществляется только по такому множеству
параметров, что ARMA-процесс стационарен и обратим. Следовательно, мы можем игнори-
ровать результаты из первых двух рядов таблицы, и тогда оптимальная модель – это вновь
ARFIMA(0, d, 0) с d̂ = 0,465 (0,045). Заметим, что точечная оценка d очень близка к результа-
там, полученным для японских цен, и выводы аналогичны.
Далее мы рассмотрим результаты для обменного курса валют двух стран, см. таблицу 3.

В этом случае спецификация ARFIMA(0, d, 0) оказалась неоптимальной (15-ое и последнее

Таблица 3: ARFIMA-модели для обменного курса (переменная e)

AR и MA 10× σ̂2
T SIC d̂

MA(1) 2,384 −0,6078 0,0056
AR(1), MA(1) 2,383 −0,6007 0,0406
AR(1), MA(2) 2,383 −0,6007 −0,0962
MA(1), MA(2) 2,383 −0,6006 0,0306
AR(2), MA(1) 2,383 −0,6006 −0,0413

AR(1) 2,425 −0,6006 −0,0914

место среди всех моделей по информационному критерию). Лучшей моделью можно счи-
тать ARFIMA(0, d, 1). Оценки параметров порядка интеграции и MA(1)-коэффициента равны
d̂ = 0,006 (0,055) и θ̂1 = −0,400 (0,066) соответственно. Таким образом, d̂ статистически ра-
вен нулю, и мы фактически имеем дело с обычной ARMA(0,1)-моделью.12 В целом наши
результаты подтвеждают теоретическую гипотезу о том, что дробная интегрированность
чаще встречается в агрегированных временных рядах (например, ценовых индексах), чем в
индивидуальных (например, обменных курсах).
Результаты можно сравнить с выводами других исследователей. Cheung (1993) использо-

вал двухшаговую GPH-процедуру для оценивания ARFIMA(p, d, q)-спецификаций на приме-
ре пяти обменных курсов (использовались недельные данные с 1974 до 1989 гг.). Оцененный

12Для того, чтобы оценить качество оценивания с помощью приближенного ММП, мы оценили параметр
ARMA(0,1) с помощью стандартного ММП. Оцененный параметр равен −0,409 (0,044), что очень близко к
полученной выше оценке.
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параметр d для японской йены оказался в интервале между 0,2 и 0,3. Выше мы уже обсужда-
ли неоптимальность двухшагового GPH-подхода; необходима оптимизация одновременно по
всем параметрам ARFIMA-модели. Для сравнения, точечная оценка d для (наихудшей) моде-
ли ARFIMA(0, d, 0) равна 0,256 и попадает в интервал из Cheung (1993). Однако наилучшей
моделью является ARFIMA(0, d, 1), при этом d статистически равно нулю. Из этого можно сде-
лать вывод, что динамика обменного курса лучше описывается обычными ARMA-моделями.
Близость оценок d для ценовых индексов наводит на мысль о возможной коинтеграции

временных рядов. Чтобы проверить эту гипотезу, мы оценили ARFIMA-модели для реального
обменного курса (≡ p − e − p∗). Результаты мало отличались от оценок для номинального
обменного курса: оптимальная модель – ARFIMA(0, d, 1), наихудшая модель – ARFIMA(0, d, 0),
оценки коэффициентов – d̂ = −0,009 (0,054) и θ̂1 = −0,402 (0,065).
Кроме этого, мы оценили параметры модели для разности ценовых индексов (≡ p− p∗).13

Оптимальная модель для этого ряда включает только AR(2)-коэффициент. Оценка AR(2)-
коэффициента равна −0,152 (0,059), а оценка d равна 0,332 (0,051). В действительности во
всех моделях оценки d лежали в интервале (0,14; 0,36), в то время как, например, все оценки
d для ряда японских цен попали в интервал (0,44; 0,55). Из этого можно сделать вывод о
(дробной) коинтеграции рядов цен Японии и США. Возвращаясь к вопросу об оптимальной
модели, результаты оценивания приведены в таблице 4.

Таблица 4: Оптимальные модели

Ряд Описание Модель d̂
p Японская инфляция ARFIMA(0, d, 0) 0,461

(0,043)

p∗ Инфляция США ARFIMA(0, d, 0) 0,465
(0,045)

p− p∗ Инфляционный спрэд Япония–США AR(2)+FI(d) 0,332
(0,051)

e Номинальный обменный курс ARFIMA(0, d, 1) 0,006
(0,055)

p− e− p∗ Реальный обменный курс ARFIMA(0, d, 1) −0,009
(0,054)

6 Выводы

Из результатов оценивания можно заключить, что ряды реального и номинального обменных
курсов хорошо описываются обычными ARMA-моделями: оценки порядка дробной интегра-
ции для логарифмических приращений рядов статистически равны нулю, и, следовательно,
ППС-гипотеза в своей стандартной форме не выполнена: порядки дробной интеграции для
рядов реального и номинального курсов равны. С другой стороны, ряды ценовых индексов
Японии и США показали наличие долгосрочной памяти. Этот результат можно было пред-
сказать, изучив коррелограммы временных рядов: автокорреляционная функция для инфля-
ции США не затухает достаточно быстро, и обычная ARMA-методология вряд ли применима.
В то же время ряд не настолько устойчив к стохастическим шокам, как случайное блужда-
ние, в случае которого автокорреляционная функция вообще не убывает. Следовательно,
взятие разности инфляционного ряда, скорее всего, привело бы к проблеме излишнего диф-
ференцирования.
Автокорреляции ряда инфляции в Японии убывают быстрее, но не настолько быстро, что-

бы оправдать ARMA-моделирование. Как и в случае с инфляцией в США, порядок дробной
13Фактически это ряд, составленный из разности инфляций двух стран; см. выше соглашение о термино-

логии.
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интеграции ряда оказался существенно нецелым числом (точечные оценки равны 0,46 в каж-
дом из случаев). При этом оказалось, что гипотеза о дробной коинтеграции не может быть
отвергнута на 5%-ном уровне значимости. Отметим, что мы не оценивали коинтеграционный
вектор, так как он известен с экономической точки зрения и равен (1;−1). Оценка порядка
дробной коинтеграции для инфляционного спрэда равна d̂ = 0,332 (0,051), что примерно на
3 стандартных ошибки меньше, чем порядок коинтеграции каждого из инфляционных ря-
дов, что означает дробную коинтеграцию на соответствующем уровне значимости (в смысле
определения Dueker & Startz, 1995).
Наши результаты подтверждают гипотезу Granger (1980) о том, что агрегирование инди-

видуальных авторегрессионных процессов может привести к наличию длинной памяти агре-
гированного временного ряда. В рассмотренном случае можно предположить, что рост цен
в каждом из секторов экономики следует авторегрессионному процессу,14 а агрегирование
инфляционных данных по различным отраслям дает ряд с долгосрочной памятью.
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Long range dependence and the purchasing power parity
Oleg Obrezkov

VRG Investments, Moscow

The aim of this paper is to explore the purchasing power parity between the United
States and Japan. This is done indirectly by estimating fractional integration orders
of the aggregate price series in the two countries and nominal and real exchange rates.
Our results suggest that both nominal and real exchange rates are well described
by conventional I(1)-processes whereas both US and Japan’s price levels are around
I(1.46). The latter result comes into contradiction with the traditional view that ag-
gregate price series are usually second-order integrated processes. The point estimate
of the fractional integration order for the log-difference in price levels in the US and
Japan yields the figure 1.33 which is (statistically) smaller than the order 1.46 obtained
for the aggregate price series. The latter result may be considered as a (very weak)
evidence of the purchasing power parity property: the fractional order of the ratio of
the price levels is smaller than that for each price level.
Keywords: purchasing power parity, exchange rates, fractional integration
JEL Classification: C22, F31, F41



Экономический рост и качество институтов
ресурсоориентированных стран?

Георгий Карташов†

Дойчебанк, Москва

Согласно модели Мехлума–Моэне–Торвика, влияние институтов и ресурсов на
выпуск стран неоднозначно: в зависимости от значения пороговой функции, за-
висящей от институтов и ресурсов, экономика находится в одном из двух режимов
– производственном или присвоения. В режиме присвоения ресурсы отрицательно
влияют на рост, а институты – положительно; в производственном режиме ресур-
сы влияют положительно, а институты не влияют вообще. В эконометрическом
исследовании, подтвердившем основные выводы, оцениваемая спецификация не
вполне соответствует форме влияния институтов и ресурсов в модели. В данной
работе предложена процедура тестирования, более адекватная модели Мехлума–
Моэне–Торвика: пороговая функция считается зависящей и от институтов, и от
ресурсов, а оцениваемое уравнение точнее отражает влияние институтов и ресур-
сов на темп роста. Эконометрическая спецификация представляет собой двухре-
жимную пороговую регрессию, где порог также является объектом оценивания.
Показано, что выводы из модели полностью подтверждаются в режиме присвое-
ния, и лишь частично – в производственном режиме. В работе также обсуждаются
и сравниваются различные пороговые и линейные регрессионные спецификации.
Ключевые слова: Проклятие ресурсов, экономический рост, голландская болезнь,
уровень институтов
Классификация JEL: C51, Q32

1 Введение

Целью данной работы является эмпирическая проверка выводов из модели Mehlum, Moene
& Torvik (2006) с помощью пороговой регрессии. В работе Mehlum, Moene & Torvik (2006)
предлагается модель экономики страны, экзогенными параметрами которой являются ин-
ституты и ресурсы. Главный вывод – качество институтов и объем ресурсов неоднозначно
влияют на выпуск страны. Экономика может находиться в одном из двух равновесий (про-
изводственное или присвоения). В режиме присвоения рост ресурсов отрицательно влияет
на выпуск, а рост качества институтов – положительно, в производственном же ресурсы
влияют положительно на выпуск, а институты – вообще не влияют. В каком из режимов
находится экономика, зависит только от значения пороговой функции – выше она или ни-
же фиксированного порога, а пороговая функция зависит от двух параметров – качества
институтов и запаса ресурсов. Таким образом, из модели следует, что ресурсы являются
наказанием только для «плохих» экономик, в то время как для «хороших» экономик они
являются благом.
В Mehlum, Moene & Torvik (2006) проводится эконометрическое тестирование выводов из

модели, однако используется предположение, что запас ресурсов одинаков для всех стран.
В результате этого пороговая функция, разделяющая экономики на два режима – производ-
ственный и присвоения, оказывается зависящей только от институтов, т.е. порог определя-
ется только по институтам, хотя в модели он зависит и от ресурсов. Кроме того, авторами

?Цитировать как: Карташов, Георгий (2007). «Экономический рост и качество институтов ресурсоориен-
тированных стран», Квантиль, №2, стр. 141–157. Citation: Kartashov, Georgy (2007). “Economic growth and
institutional quality in resource oriented countries,” Quantile, No.2, pp. 141–157.
†Адрес: 113035, г. Москва, ул. Садовническая, д. 82, кор. 2. Электронная почта: georgy.kartashov@db.com
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оценивается линейная (по институтам, ресурсам и произведению институтов и ресурсов)
регрессионная спецификация, которая не вполне соответствует теоретической (т.е. той, ко-
торая следует из модели) форме влияния ресурсов и институтов на выпуск. Результаты про-
веденного тестирования по утверждению авторов подтверждают выводы из модели, однако
в действительности выводы подтверждены лишь частично.

В данной работе предлагается процедура тестирования, более адекватная модели Mehlum,
Moene & Torvik (2006): во-первых, пороговая функция считается зависящей и от институ-
тов, и от ресурсов (форма зависимости ровно такая, какую нам предсказывает модель);
во-вторых, оценивается нелинейная регрессионная спецификация, которая более точно от-
ражает влияние институтов и ресурсов на темп роста подушевого ВВП (и соответствует тео-
ретическому влиянию из модели). Данная спецификация представляет собой двухрежимную
пороговую (режим выбирается исходя из значения пороговой функции) регрессию зависи-
мости выпуска (и роста) от институтов и ресурсов. То есть ресурсы и институты влияют на
рост линейно в каждом из режимов, а то, какой из режимов имеет место, зависит от того,
превышает или нет порог значение пороговой функции. Что примечательно, порог также, на-
ряду с коэффициентами при ресурсах и институтах в обоих режимах, а также контрольными
переменными, является объектом оценивания. Показано, что выводы из модели полностью
подтверждаются в режиме присвоения, и лишь частично – в производственном режиме: вли-
яние ресурсов в последнем случае оказывается положительным, но незначимым; модель же
предсказывает их положительное влияние. Возможно, выводы модели в производственном
равновесии неверны, и для «хороших» стран существует точка насыщения, после которой
страны избавляются от проклятия ресурсов, и далее уже ресурсы перестают влиять на рост.

В работе мы сравниваем построенную модель с линейной и промежуточными между ли-
нейной и пороговой. Мы оцениваем и сравниваем регрессии по различным показателям (зна-
чимость, информационные критерии и т.д.), и пороговая регрессия оказывается предпочти-
тельнее. Помимо этого, мы проводим формальное тестирование предложенной специфика-
ции на нелинейность методом Хансена (Hansen, 1999). В связи с тем, что один из параметров
(порог) неидентифицируем при нулевой гипотезе о линейности, мы проводим тестирование
с помощью supLR-статистики. Эта статистика асимптотически распределена нестандартно,
поэтому критическое значение для нее мы получаем с помощью бутстрапа. Линейная специ-
фикация отвергается в пользу предлагаемой пороговой на 5%-ном уровне.

Также мы проводим анализ стран, попавших в результате оценивания в производственный
режим и режим присвоения: их распределение согласуется с интуитивными представлениями
о странах, подверженных «проклятию ресурсов» и не подверженных. Проводя оценивание
на данных до 1990 г., мы отслеживаем динамику (в 1996–2005 гг.) стран, попавших в оба ре-
жима. Мы выбираем страны, являющиеся типичными представителями обоих равновесий,
а также страны, которые находятся на границе режимов при оценивании, и рассматриваем,
как менялось их состояние в 1996–2005 гг. Оказывается, что по значению пороговой функ-
ции ранжировка между странами за этот период не изменилась. Также мы рассматриваем
сегодняшнюю Россию вместе с этими странами, и оказывается, что Россия по значению по-
роговой функции оказывается в группе стран, принадлежащих режиму присвоения.

Основная часть работы состоит из пяти разделов: в разделе 2 проведен обзор литера-
туры, посвященной проблеме ресурсов и роста. В разделе 3 содержится краткое описание
и следствия из модели Mehlum, Moene & Torvik (2006), а в разделе 4 – описание данных.
В разделе 5 проводится оценивание и анализ пороговой регрессии, а также ее сравнение с
линейной спецификацией. Раздел 6 посвящен анализу разбиения стран на два режима со-
гласно построенной пороговой спецификации. Раздел 7 посвящен анализу динамики степени
подверженности стран (в т.ч. и России) проклятию ресурсов в последнее десятилетие.



Георгий Карташов: Экономический рост и институты 143

2 Обзор литературы

Классической эмпирической работой, посвященной влиянию ресурсов на рост, является Sachs
& Warner (1995). В ней получен основной вывод о том, что страны с высоким отношением
экспорта ресурсов к ВВП в 1971 году (это соотношение рассматривалось как показатель ре-
сурсов) обладали сравнительно более низкими темпами роста ВВП в последующие 20 лет.
Этот результат об отрицательном и значимом влиянии ресурсов сохраняется после вклю-
чения авторами контрольных переменных (начальный уровень подушевого дохода, уровень
инвестиций, неравенство, фиктивные региональные переменные, торговые ограничения). Ав-
торы исследуют вопрос о том, что ресурсы влияют на темп роста опосредованно: ресурсы мо-
гут влиять на основные источники роста – такие, как торговые ограничения, эффективность
управления и т.д. (эти показатели – аналоги качества институтов). Однако, даже учитывая
опосредованное влияние, авторы оставляют канал для прямого влияния ресурсов на рост,
и оказывается, что прямое влияние ресурсов проявляется намного сильнее, чем суммарное
опосредованное влияние ресурсов через все источники роста.
Существует целый ряд работ, результаты которых согласуются со статьей Sachs & Warner

(1995). Однако в последние годы появились работы, подвергшие сомнению основные выводы
Sachs & Warner (1995). Так, в эмпирической статье Alexeev & Conrad (2005) подвергаются
критике выводы о том, что ресурсы влияют отрицательно на рост, и о том, что это отрица-
тельное влияние частично опосредовано через институты. В работе Alexeev & Conrad (2005)
получается оригинальный вывод о том, что большие запасы ресурсов в долгосрочной пер-
спективе положительно влияют на подушевой выпуск. Согласно Alexeev & Conrad (2005),
получившееся в работе Sachs & Warner (1995) отрицательное влияние ресурсов на рост яв-
ляется следствием некоторых проблем при оценивании. Во-первых, отрицательное влияние
ресурсов на рост могло явиться следствием короткого рассматриваемого промежутка време-
ни: обычно берется средний рост за 1965–1985 гг. Большинство экспортеров нефти начали
извлекать коммерческую прибыль от добычи нефти до 1950 г. Обычно, начав извлекать
прибыль от добычи, экономика вначале испытывает короткий период очень высокого роста
(бум), после чего темп роста постепенно сокращается (в работе Boyce & Emery, 2005, показа-
на оптимальность такой динамики темпа роста). Согласно подобной динамике темпов роста,
период 1965–1985 гг. как раз приходится на спад, и именно поэтому могло оказаться, что
ресурсы отрицательно влияют на рост. Во-вторых, проблема может быть в эндогенности:
институты влияют на рост, но и рост может также влиять на институты. Авторы Alexeev
& Conrad (2005) выявляют, что большие запасы нефти и других природных ресурсов не
приводят к сокращению темпов роста экономики. Помимо этого авторы не обнаруживают
свидетельств, что ресурсы отрицательно сказываются на качестве институтов, в то время
как в работе Sachs & Warner (1995) ресурсы слабо и отрицательно влияют на институты.
В статье Brunnschweiler (2006) пересматриваются результаты Sachs & Warner (1995). Ис-

пользуется иной показатель ресурсов (natural capital per capita), при этом учитываются ин-
ституциональные эффекты (рассматриваются два различных показателя институтов). Оце-
нивая кросс-страновые регрессии на выборке за 1970–2000 гг. с помощью МНК и 2ШМНК,
авторы получают, что ресурсы положительно влияют на темп роста. Результаты оценивания
робастны к изменению списка контрольных переменных.
Вывод Sachs & Warner (1995) об опосредованном отрицательном влиянии ресурсов на рост

через институты и прочие каналы роста подвергается сомнению и обсуждается в статье
Sala-i-Martin & Subramanian (2003). Указывается на то, что использование подушевого ВВП
за 1970 г. в качестве контрольной переменной может привести к ошибочным результатам.
В работе Sala-i-Martin & Subramanian (2003) обсуждается, что если ресурсы – это «манна
небесная», которая напрямую влияет на ВВП и не влияет на институты, то, проводя анализ
влияния ресурсов на институты, можно чисто механически придти к ошибочному результату.
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Дело в том, что большинство нефтяных открытий было совершено после 1960 г., поэтому, ис-
пользуя ВВП 1970 г. как контрольную переменную, можно получить отрицательное влияние
ресурсов на институты. Увеличение ресурсов в 60-х годах успело отразиться на ВВП 1970 г.,
в то время как институты остались неизменными, поэтому, проводя регрессию увеличивших-
ся ресурсов и увеличившегося ВВП 1970 г. на неизменившиеся институты, получаем мнимое
отрицательное влияние ресурсов. В эту же ловушку можно попасть при оценивании влияния
ресурсов на другие источники роста. В Sala-i-Martin & Subramanian (2003) предлагается либо
использовать в качестве контрольной переменной подушевой доход за вычетом ресурсных
доходов, либо рассматривать подушевой ВВП 1960 г. как контрольную переменную. Авторы
считают, что ВВП 1960 г. лишен потенциального влияния ресурсов, и проводят оценива-
ние, аналогичное Sachs & Warner (1995), используя ВВП 1960 г. В результате отрицательное
влияние ресурсов на институты сохраняется. Однако данный вывод был в свою очередь под-
вергнут критике в уже упомянутой работе Alexeev & Conrad (2005), где утверждается, что
ресурсы не влияют отрицательно на институты. В Alexeev & Conrad (2005) указывается,
что и ВВП 1960 г. некорректно использовать как контрольную переменную. Тот факт, что
большинство открытий нефти было произведено после 1960 г., не показателен, т.к. список
основных производителей нефти не менялся с 40-х годов.
Итак, мы видим, как расходятся мнения относительно влияния ресурсов на рост.

3 Модель экономики Мехлума–Моэне–Торвика

Опишем вкратце модель, предложенную в Mehlum, Moene & Torvik (2006), и выводы из нее.
В стране живет N > 0 предпринимателей, имеется ресурс в количестве R > 0, а каче-

ство институтов выражается параметром λ ∈ [0; 1]; все параметры экзогенно заданы. Игра
одношаговая: каждый из предпринимателей максимизирует прибыль и выбирает стратегию
– присваивать ресурс или производить. Ресурс R распределяется между всеми предприни-
мателями: все предприниматели, выбравшие одну стратегию, получают ресурс в равных
долях, однако предприниматели, выбравшие стратегию производить, получают долю λ ре-
сурса от того, что получают предприниматели, выбравшие стратегию присваивать. Т.е. λ –
это сравнительные преимущества от присвоения ресурса стратегии «присвоение» над страте-
гией «производство». Доходы «присваивателей» ограничиваются распределенным ресурсом,
в то время как предприниматели, выбравшие «производство», помимо ресурса также полу-
чают прибыль от производства.
Производство устроено следующим образом: есть L > 0 рабочих (эти L рабочих никак не

соотносятся с N предпринимателями) и M > 0 различных товаров в экономике. Каждый
из товаров может быть произведен либо современной фирмой, либо обычной фирмой. Оба
типа фирм используют для производства только труд (капитал не требуется).
Обычная фирма обладает функцией производства с постоянной отдачей от масштаба, и

каждая единица труда производит одну единицу товара. Современная фирма обладает тех-
нологией с возрастающей отдачей от масштаба: ей требуется F > 0 единиц труда (которые
непосредственно не производят товар), а каждая единица труда свыше F приносит β > 1
единиц товара. Фирмы участвуют в конкуренции по Бертрану. Современная фирма – это и
есть предприниматели, выбравшие стратегию «производство».
В результате решения возникает неочевидная с первого взгляда ситуация, когда с ростом

числа современных фирм (т.е. с ростом числа производителей) растет их выпуск и прибыль.
Механизм происходящего довольно изящен и прост: объем рабочей силы L фиксирован (он
является ограничивающим фактором), с ростом числа современных фирм они вытесняют
менее эффективные обычные фирмы и начинают более эффективно использовать труд. Об-
разуются излишки труда, которые распределяются на дополнительное производство всех
товаров. Следовательно, выпуск (а вместе с ней и прибыль) современной фирмы, специали-
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зирующейся на производстве одного из M товаров, растет.
Получается, что с ростом α, доли «производителей» среди предпринимателей, растет при-

быль от «присваивания» (в силу того, что число «присваивателей» сокращается при неизмен-
ном числе ресурсов), а также растет прибыль от «производства». Обозначим эти функции
прибыли через πP (α) и πG(α). В равновесии определяется распределение предпринимате-
лей между «производителями» и «присваивателями». В результате в модели возможны два
равновесия (см. Рис. 1).

   
 

Рис. 1: Равновесие присвоения (слева) и производственное равновесие (справа).

Равновесие присвоения. В этом случае кривые прибыли от разных стратегий пересекаются
в промежуточной точке α. Это распределение между присвоением и производством равно-
весно, т.к. никто не захочет отклониться, ибо отклонение не приносит выигрыша (прибыли
от обеих стратегий равны). Это равновесие устойчиво: например, если сместить α чуть-
чуть влево, то прибыль от производства окажется выше прибыли от присвоения, все начнут
смещаться на производство и α вырастет. То же самое касается случая, если сместить α
чуть-чуть вправо. Назовем это равновесие равновесием присвоения (grabber equilibrium).
Производственное равновесие. В этом случае прибыль от производства выше прибыли от

присвоения для любого α. Тогда равновесным распределением будет α = 1, т.к. никто не
захочет отклоняться от стратегии «производить» (всем всегда выгоднее производить). Это
равновесие также устойчиво. Назовем это равновесие производственным (producer equilib-
rium).
Из анализа модели следует, что в экономике всегда будет существовать одно из этих рав-

новесий: при условии R(1− λ)/λ > Nπ(1) в экономике установится равновесие присвоения,
а в противном случае – производственное равновесие (см. Рис. 2); здесь π(1) – прибыль
«производителя» от управляемой им фирмы при α = 1.
Напоследок, авторами проведен анализ свойств равновесий.
Утверждение 1: В равновесии присвоения число ресурсов отрицательно влияет на общий

выпуск. В производственном равновесии – положительно влияет на общий выпуск.
Отрицательное влияние ресурсов на выпуск может показаться несколько странным. При

увеличении запаса ресурсов возникают два эффекта. Мгновенный прямой эффект заключа-
ется в том, что увеличение ресурсов увеличивает общий выпуск в пропорции один к одному.
Обратный эффект заключается в том, что с ростом ресурсов предприниматели смещаются
с производства на присвоение ресурса (т.к. присвоение приносит больше прибыли) до тех
пор, пока не достигнут нового равновесия с еще более низкой долей людей, занимающихся
производством. В данной модели обратный эффект доминирует над прямым. Общее наблю-
дение, которое упоминается во многих статьях, заключается в том, что увеличение ресурсов
полностью вымывается негативным влиянием деятельности по присвоению ресурса.
Утверждение 2: В равновесии присвоения качество институтов положительно влияет
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Рис. 2: Возможные равновесия.

на общий выпуск. В производственном равновесии – не влияет на общий выпуск.
Это утверждение можно трактовать так: если полагать, что число ресурсов R фиксирова-

но, то улучшение институтов положительно влияет на выпуск только до того момента, пока
страна не попадает в производственное равновесие. Попав в него, далее нет смысла улучшать
качество институтов.

4 Исходные данные

При оценивании мы используем приблизительно ту же выборку стран, что используется
в статьях Mehlum, Moene & Torvik (2006) и Sachs & Warner (1995). Уклон на эти данные
делается для того, чтобы получаемые результаты можно было сравнить. Выборка содержит
122 страны, однако не по всем показателям есть данные, поэтому часть стран не участвует
в регрессиях.
В вопросе о том, какие переменные использовать в качестве контрольных (и в каком поряд-

ке их включать), а какие – в качестве R и λ, мы в целом следуем статьям Mehlum, Moene &
Torvik (2006) и Sachs & Warner (1995). В основном используются данные World Bank (2002),
а также частично из статьи Sachs & Warner (1995) и данных British Petroleum (2005).
В качестве зависимой переменной мы в основном рассматриваем GR7089, средний темп ро-

ста ВВП в перерасчете на экономически активное население между 1970 и 1989 гг. (источник:
World Bank, 2002). Эта же переменная исследуется и в Mehlum, Moene & Torvik (2006), и в
Sachs & Warner (1995). Также мы смотрим на результаты оценивания, когда в качестве зави-
симой переменной фигурирует не темп роста, а уровень выпуска – GDP89, логарифм уровня
подушевого GDP (скорректированного на ППС) в 1985 г. (источник: World Bank, 2002). В
качестве показателя объема ресурсов страны мы используем несколько показателей:

• Основной – это SXP70, доля экспорта в ВВП в 1970 г. (источник: World Bank, 2002).
Этот показатель был предложен как индикатор ресурсов еще в статье Sachs & Warner
(1995), а также в Mehlum, Moene & Torvik (2006), поэтому мы опираемся в основном
на этот показатель.

• NFE80, значение нетто-экспорта топлива в процентах от общего нетто-экспорта това-
ров в 1980 г. (источник: World Bank, 2002). Мы рассматриваем нетто-экспорт вместо
брутто-экспорта, т.к. он более объективно отражает картину экспорта (например, Ка-
нада экспортирует нефть и импортирует нефть).

• OGRES80, суммарная подушевая стоимость доказанных запасов нефти и газа на 1980 г.
(источник: British Petroleum, 2005). Следует отметить, что согласно этому показателю,
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самые богатые на ресурсы страны в 1980 году – это Саудовская Аравия, Объединенные
Арабские Эмираты и Кувейт.

• OGCPROD80, суммарное подушевое производство нефти, газа и угля в номинальных
ценах 1980 г. (источник: British Petroleum, 2005). Согласно этому показателю, самые
богатые страны – те же, что и согласно OGRES80.

За показатель качества институтов возьмем IQ80, построенный как взвешенное среднее пя-
ти индексов: правопорядок, качество управления, уровень коррупции, риск экспроприации
и индекс аннулирования контрактов правительством.1 Данный показатель мы нормируем
так, чтобы он принимал значения от 0 до 1, где 1 соответствует наилучшим институтам.
В выборке самые лучшие институты у Люксембурга, Швейцарии и Голландии (источник
данных: Sachs & Warner, 1995). Также мы пробуем использовать вместо данного показателя
CPI8083, индекс коррупции (точнее, средний индекс восприятия коррупции) за 1980–1983 гг.
(источник: Transparency International). Корреляция этого индекса с IQ80 больше 0,7 (вообще,
все институциональные индексы сильно положительно коррелированы).
Помимо упомянутых, мы используем ряд контрольных переменных, описание которых

будет появляться по мере их появления в регрессиях. Важно указать, что в качестве ре-
грессоров мы всегда рассматриваем более ранние данные, чем зависимая переменная, и тем
самым избавляем себя от потенциальной проблемы с обратной причинно-следственной свя-
зью (эндогенностью). Более подробно эта проблема обсуждается в Alexeev & Conrad (2005).

5 Эмпирическое тестирование модели

Перед нами стоит задача провести эмпирическое исследование, насколько выводы, получен-
ные из модели, соответствуют действительности. Основной теоретический инструментарий,
который необходим для дальнейшего исследования, уже представлен. Во-первых, экономика
может находиться в одном из двух равновесий, причем она будет попадать в них по значе-
нию пороговой функции R(1−λ)/λ. Во-вторых, мы знаем, как влияют ресурсы на экономику
страны в тех случаях, когда она находится в разных равновесиях. В-третьих, мы знаем, как
влияют институты на экономику страны в тех случаях, когда она находится в разных рав-
новесиях.
Далее мы строим спецификацию зависимости роста от институтов и ресурсов, основываясь

на описанных теоретических выводах модели.

Пороговая регрессионная спецификация

Стоит упомянуть о том, что в Mehlum, Moene & Torvik (2006) проведено несколько другое
эмпирическое тестирование модели. Там рассматривается следующая спецификация:

qi = γXi + β1Ri + β2λi + β3λiRi,

где qi – темп роста i-ой страны, λi и Ri – аналоги λ и R для i-ой страны, Xi – набор
контрольных переменных для i-ой страны.
Подставляя разные параметры и индексы, авторы получают положительный и значимый

коэффициент β3, что свидетельствует о следующем: есть порог качества институтов, и если
качество институтов страны выше этого порога, то ресурсы положительно влияют на рост, и
наоборот (более подробно см. Mehlum, Moene & Torvik, 2006). Однако данная спецификация
несколько не соответствует той зависимости, которую нам предсказывает модель. Здесь нет
пороговой функции как таковой; фактически, здесь предполагается, что пороговая функция
зависит только от качества институтов, т.е. делается предположение о том, что в пороговой

1Детальное описание индексов см. в Alexeev & Conrad (2005).
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функции ресурсы входят как константа, поэтому полученные результаты об адекватности
модели имеют смысл только в данном предположении. Нас же интересует другая регрес-
сионная спецификация, которая позволила бы полностью верифицировать теоретические
следствия модели, не используя предположение о постоянстве ресурсов.
Мы строим следующую нелинейную двухрежимную пороговую спецификацию:

gi = γXi + Ii(α1λi + α2Ri) + (1− Ii)(β1λi + β2Ri) + εi, (1)

где gi – темп роста подушевого ВВП i-ой страны (либо уровень подушевого выпуска), Ri, λi
– лагированные аналоги переменных R и λ для i-ой страны, Xi – набор остальных факторов
(контрольные переменные), и

Ii = I

[
Ri(1− λi)

λi
> d

]
.

Данная спецификация наиболее точно соответствует модели: за пороговую функцию берется
аналогичная из модели, а влияние R и λ на темп роста в разных режимах предполагается
разным.

Методика оценивания

В построенной спецификации оцениваемые параметры – γ, α, β и порог d. Мы останавлива-
емся на кросс-секционной спецификации вместо панельной, так как R и λ влияют на выпуск
не мгновенно, а с довольно большим лагом, а данные по качеству институтов доступны за
относительно короткий промежуток времени.
Оценки находятся следующим образом. Можно переписать данную модель как линейную

модель по коэффициентам в случае, если d известно:

Zi(d) = (Xi, Iiλi, IiRi, (1− Ii)λi, (1− Ii)Ri)′.

Обозначив η = (γ, α1, α2, β1, β2)′, мы оцениваем модель

gi = η′Zi(d) + εi.

Зная d, мы можем оценить с помощью МНК параметры η̂(d). Оценку d находим из условия

d̂ = arg min
d
SSE(d),

где

SSE(d) =
∑
i

(gi − η̂(d)′Zi(d))2,

и d выбирается с расчетом, чтобы хотя бы τ% наблюдений попадало в каждый из режимов.
Параметр d прогоняется по сетке, в каждом узле которой применяется МНК, и вычис-

ляется значение функции потерь (SSE). В качестве оценок d берется узел с наименьшим
SSE, а в качестве оценок η̂ берется МНК-оценка в соответствующем узле. Что немаловажно,
сетка дискретна: узлы сетки – это точки Ri(1 − λi)/λi (очевидно, нет смысла брать пороги
в других точках). Согласно результатам Hansen (1999), полученные таким образом оценки
состоятельны, а оценка порога d суперсостоятельна. Следует также отметить, что сетка для
d строится не по всем наблюдениям, а только по таким, чтобы в каждый из режимов попало
не менее τ% от общего числа наблюдений (τ > 0). Следуя Hansen (1999), мы берем τ = 10%.
Непосредственно оценка порога d нас мало интересует. Более интересно то, какие страны
оказываются ниже порога (т.е. в производственном равновесии), а какие – выше (равновесие
присвоения). Нас также интересуют знаки коэффициентов: соответствие модели реальности
сводится к тому, согласуются ли знаки коэффициентов с ожидаемыми. Из утверждений 1 и
2 модели ожидаются следующие знаки:
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Таблица 1: Ожидаемые знаки коэффициентов

α1 α2 β1 β2

+ − 0 +

Оценивание предложенной регрессионной спецификации

Оценим предложенную спецификацию, взяв за зависимую переменную темп роста GR7089,
за показатель ресурсов – SXP70, а за показатель качества институтов – IQ80. Чтобы избе-
жать потенциального смещения оценок из-за невключения объясняющих переменных, мы
используем ряд контрольных переменных. Наш выбор таковых в целом следует стратегии в
работах Sachs & Warner (1995) и Barro (1998). Перечислим их:

• GDP70 – логарифм уровня подушевого ВВП, скорректированного на ППС в 1970 г.
(источник: World Bank, 2002).

• INV7089 – средняя доля инвестиций в ВВП с 1970 по 1989 гг. (источник: WorldBank,
2002). Эта переменная активно используется в качестве контрольной в работе Sachs &
Warner (1995).

• PR8083 – среднегодовой темп роста населения с 1980 по 1983 гг. (источник: WorldBank,
2002).

• PDNS – плотность населения страны в 1980 г. (источник: WorldBank, 2002).

• DN80 – число ежедневно выходящих газет на 1000 человек (источник: WorldBank, 2002).

• EL – показатель этнолингвистической однородности страны; вероятность того, что два
случайно выбранных человека не будут представителями одной этнической или лин-
гвистической группы (источник: Sachs & Warner, 1995).

• SUBSAH – фиктивная переменная для Африки района Сахары (источник: WorldBank,
2002). Эту переменную мы включаем для того, чтобы избежать следующей потенци-
альной ситуации: возможно, есть какое-то неизвестное нам «африканское» влияние,
которое искажает результаты

• SEC8085 – процент зачисленных в среднюю школу, среднее значение за 1980–1985 гг.
(источник: WorldBank, 2002).

• OPEN6590 – доля лет с 1965 по 1990 гг., в течение которых страна была признана
открытой (источник: Sachs & Warner, 1995). Этот показатель активно и успешно экс-
плуатируется в Sachs & Warner (1995) и Mehlum, Moene & Torvik (2006) в качестве
контрольной переменной.

Результаты оценивания приведены в таблице 2.2 Видим, что значения коэффициентов в
разных режимах сильно отличаются – это хороший аргумент в пользу двухрежимной ре-
грессии. В режиме присвоения институты значимы и положительны, а ресурсы значимы и
отрицательны, и это согласуется с выводами модели. Что же касается производственного
режима, то институты незначимы, и это согласуется с моделью, а вот незначимое влияние
ресурсов не согласуется с теоретическими выводами из модели, т.к. модель предполагает по-
ложительное влияние. Слабым утешением может явиться то, что, несмотря на незначимость,

2Во все регрессии также включается константа, но в таблицах мы ее не приводим.
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Таблица 2: Оценки параметров

PR8083 PDNS DN80 EL SUBSAH SEC8085 OPEN6590 GDP70 INV7089
−0,87
(−3,1)

∗ 0,93
(0,98)

0,39
(1,22)

−0,87
(−1,75)

−0,04
(−0,43)

0,41
(0,32)

1,34
(2,28)

∗ −0,31
(−0,14)

0,27
(2,71)

∗

Режим присвоения Производственный режим
IQ80 SXP7089 IQ80 SXP7089
1,28
(3,45)

∗ −3,21
(−4,91)

∗ −0,76
(−1,18)

1,01
(1,41)

Замечания: Оценка порога d равна 0,0042. Статистика R̄2 равна 0,63. Наблюдений: 71. В скобках
приведены t-статистики; * означает значимость на уровне 5%.

коэффициент при ресурсах имеет положительный знак. Таким образом, единственным несо-
ответствием между моделью и регрессией является влияние ресурсов на темп роста в про-
изводственном режиме. Порог устанавливается так, что стран в производственном режиме
примерно в два раза больше, чем в режиме присвоения. Более детально разделение стран на
режимы обсуждается ниже.
Начальный уровень ВВП отрицателен, и это согласуется с его влиянием в эмпирическом ис-

следовании Mehlum, Moene & Torvik (2006), и незначим на 5%-ном уровне; в Mehlum, Moene
& Torvik (2006) начальный уровень значим. Инвестиции положительны и значимы, что соот-
ветствует экономической интуиции. Среди остальных контрольных переменных темп роста
населения оказывается значим (чем быстрее растет население, тем хуже развивается страна),
в то время как остальные незначимы. Тем не менее получившиеся знаки можно трактовать
следующим образом: плотность населения влияет позитивно (хорошие страны обычно бы-
вают более плотно населены), число выходящих газет влияет незначимо позитивно, факт
принадлежности страны к Африке незначимо снижает темп ее роста (этот результат согла-
суется с результатом в работе Barro, 1998), а образованность повышает темп роста, хоть и
незначимо. Показатель EL интерпретировать сложно, однако стоит заметить, что его знак
совпадает с таковым в Mehlum, Moene & Torvik (2006).
Также мы пробуем оценить спецификацию таблицы 2 без инвестиций. Решение это мы при-

нимаем по нескольким причинам, одной из которых является мнение, что инвестиции пред-
положительно могут влиять на институты. Это мнение частично подтверждается данными
(высокой корреляцией институтов и инвестиций; выборочный коэффициент корреляции ра-
вен 0,66). Результаты оценивания качественно не изменяются: коэффициенты в режимах
остаются примерно те же, однако усиливается влияние институтов в обоих режимах (тем не
менее, институты в производственном режиме незначимы).

Нелинейная модель против линейной

Как мы уже убедились, в эмпирических работах классическим подходом к моделированию
связи между ростом и объемом ресурсов является линейная регрессионная спецификация в
различных модификациях. Поэтому интересно сравнить полученные результаты с класси-
ческой линейной регрессионной спецификацией, и сопоставить их по некоторым критериям.
Мы сопоставляем линейные модели и нелинейные двумя способами. Вначале мы оценим ли-
нейные спецификации, сравним их с полученной пороговой, обсудим результаты, и проведем
неформальное сравнение моделей. После этого мы проведем тест на нелинейность, целью
которого является выбор из линейной и двухрежимной более адекватной модели.
Чтобы сравнение было более полным, мы включаем в рассмотрение еще три специфика-
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ции. Мотивировано это решение тем, что эти спецификации являются, неформально говоря,
«промежуточными звеньями» от линейной к пороговой двухрежимной. Во всех регрессиях в
качестве контрольных переменных Х мы используем тот набор из 10 переменных (включая
константу), который был зафиксирован в основной спецификации (таблица 2). За показатель
объема ресурсов возьмем SXP70, а за показатель качества институтов – IQ80 (мы уже успели
убедиться, что результаты робастны к изменению измерителей ресурсов и институтов).

(I) пороговая двухрежимная, заданная уравнением (1)

(II) линейная, заданная уравнением

gi = γXi + β1λi + β2Ri + εi

(III) пороговая двухрежимная с линейным вкладом и институтов, и ресурсов:

gi = η1λi + η2Ri + γXi + Ii(α1λi + α2Ri) + (1− Ii)(β1λi + β2Ri) + εi

(IV) пороговая двухрежимная с линейным вкладом институтов:

gi = η1λi + γXi + Ii(α1λi + α2Ri) + (1− Ii)(β1λi + β2Ri) + εi

(V) пороговая двухрежимная с линейным вкладом ресурсов:

gi = η2Ri + γXi + Ii(α1λi + α2Ri) + (1− Ii)(β1λi + β2Ri) + εi

Таблица 3: Характеристики спецификаций

Спецификация Вклад Вклад Есть ли разделение
ресурсов институтов на режимы?

I − − +
II + + −
III + + +
IV − + +
V + − +

В таблице 3 сведены характеристики всех спецификаций. Спецификация III объединяет в
себе линейную и пороговую регрессии, а спецификации IV и V являются частными случаями
спецификации III (по очереди исключены институты и ресурсы). Приведем результаты оце-
нивания всех регрессий, опуская коэффициенты при контрольных переменных (таблица 4).
Сразу следует отметить, что значение порога не сильно отличается друг от друга в спе-

цификациях I, III–V, т.е. разбиение стран на режимы оказывается примерно одинаковым.
Cпецификация IV отличается от основной пороговой спецификации I добавлением линейного
члена институтов. Как результат, линейный член институтов «оттягивает» на себя влияние
институтов, и в обоих режимах оно ослабевает (становясь незначимым в спецификации III в
обоих режимах). Линейный член оказывается значим, а значимость институтов в одном из
режимов меняется (становится незначимой), а в другом не изменяется (остается незначимой).
При сравнении спецификаций V и I, которые отличаются наличием или отсутствием линей-
ного члена объема ресурсов, мы наблюдаем схожую картину: линейный член «оттягивает» на
себя влияние ресурсов, однако не настолько сильно, как это было выше (при сравнении IV и
I). Линейный член оказывается незначим, а значимость (незначимость) ресурсов в режимах
не измеяется. Спецификация III, которая представляет собой обобщение спецификаций IV и
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Таблица 4: Оценки параметров

Спецификация Вклад Вклад Режим присвоения Производственный режим
институтов ресурсов IQ80 SXP7089 IQ80 SXP7089

I – – 1,28
(3,45)

∗ −3,21
(−4,91)

∗ −0,76
(−1,18)

1,01
(1,41)

II 1,12
(2,87)

∗ −2,42
(−2,67)

∗ – – – –

III 2,42
(2,41)

∗ −0,42
(−0,67)

0,23
(1,29)

−0,97
(−2,58)

∗ −0,81
(−0,44)

1,07
(1,33)

IV 2,12
(2,81)

∗ – 0,73
(1,79)

−2,25
(−3,23)

∗ −0,98
(−0,93)

−0,21
(1,43)

V – −0,45
(0,65)

1,34
(3,46)

∗ −1,11
(−2,43)

∗ −0,43
(−0,79)

1,09
(1,41)

Замечания: Наблюдений: 90. В скобках приведены t-статистики; * означает значимость на уровне
5%.

Таблица 5: Сравнение спецификаций

Значимых Значимых/Всего Значимых
Спецификация контрольных линейных членов R̄2 BIC

переменных членов в режимах
I 3 – 2 0,69 2,24
II 4 1/2 – 0,63 3,43
III 3 1/2 1 0,58 2,70
IV 2 1/1 1 0,60 2,20
V 3 0/1 2 0,63 2,91

Замечания: Всего контрольных переменных 10 (включая константу). Всего 4 пе-
ременных в «режимах». BIC – критерий Шварца.

V (линейное вхождение и институтов, и ресурсов), аккумулирует в себе естественным обра-
зом эффекты регрессий IV и V. Линейный член с институтами значим, с ресурсами незначим.
Влияние институтов и ресурсов в режимах ослабевает, при этом значимость ресурсов в ре-
жимах сохраняется на прежнем уровне (как и в регрессии V), а значимость институтов в
режимах изменяется (как и в регрессии IV). Что касается полностью линейной специфи-
кации II, то ее результаты тоже выглядят естественно и знакомы по многим классическим
работам (например, Sachs & Warner, 1995). Институты влияют положительно и незначимо
(на грани 5% значимости), а ресурсы отрицательно значимы. Этот результат согласуется с
нашей пороговой регрессией: если обратить внимание, направленность знаков и в линейной
регрессии II, и в режиме присвоения основной пороговой регрессии I одинакова. Это след-
ствие того, что подавляющие большинство стран у нас находится в режиме присвоения, и
если игнорировать двухрежимность и оценивать линейную регрессию, то неудивительно, что
больше всего на результаты повлияют страны из режима присвоения.
Сравним регрессии по некоторым параметрам (таблица 5). По числу значимых контроль-

ных переменных, линейных членов и членов в «режимах» все регрессии примерно одинако-
вы. Сравнивая их по критерию R̄2, можно отдать предпочтение основной спецификации I.
Другой информационный критерий – BIC (критерий Шварца) – отдает предпочтение спе-
цификации IV (пороговая с линейными институтами), однако спецификация I (пороговая)
по этому критерию практически идентична IV (2,20 против 2,24). Среди спецификаций I и
IV, первая кажется предпочтительнее по числу значимых регрессоров в режимах и числу
значимых контрольных переменных.
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Что немаловажно, при сравнении нас в первую очередь интересует сравнение пороговой
спецификации I c линейной II, и уже только во вторую очередь интересует сравнение между
собой пороговых спецификаций I, III, IV и V. Поэтому важно отметить, что по критерию
BIC линейная спецификация II «проигрывает» предложенной пороговой спецификации (I).
Руководствуясь такими неформальными рассуждениями, мы приходим к выводу, что наша
пороговая спецификация более адекватна, нежели линейная.
Проведем дополнительно сравнение линейной и нелинейной моделей еще одним, более фор-

мальным способом. В статье Hansen (1999) предложен тест на линейность применительно к
временным рядам (тестируются нелинейные TAR-модели против линейных ARMA-моделей).
Мы применяем метод, разработанный автором, к тестированию наших кросс-секционных мо-
делей. Напомним, что наша двухрежимная спецификация – уравнение (1). Гипотеза лмней-
ности сводится к тому, что коэффициенты при ресурсах и институтах совпадают в обоих
режимах. Нулевая гипотеза записывается в формальном виде как

H0 : α1 = β1, α2 = β2.

Для тестирования можно построить стандартную LR-статистику, однако она при нулевой
гипотезе имеет нестандартное распределение (не хи-квадрат). Это связано с тем, что пара-
метр d неидентифицируем при нулевой гипотезе. Поэтому мы прогоняем регрессию на сетке
по всем допустимым точкам для d, т.е. сетка строится не по всем наблюдениям, а по таким,
что в каждый из режимов попадает не менее 10% наблюдений. Напомним, что элемента-
ми сетки являются точки Ri(1 − λi)/λi. Далее в каждой точке сетки строим МНК-оценки
параметров α и β и получаем значение LR-статистики. Напомним, что LR-статистика при
фиксированном пороге d – это

LR(α̂(d), β̂(d)) = N
σ̂2
OLS − σ̂2(α̂(d), β̂(d))

σ̂2(α̂(d), β̂(d))
,

где N – число наблюдений, σ̂2
OLS – оценка дисперсии ошибки в спецификации, удовлетворя-

ющей нулевой гипотезе (т. е. в линейной модели), σ̂2(α̂(d), β̂(d)) – оценка дисперсии ошибки
в двухрежимной модели с фиксированным порогом d и оценками α̂(d) и β̂(d). Максимум из
всех посчитанных LR-статистик есть supLR-статистика

supLR = max
d
LR(α̂(d), β̂(d)).

Данная supLR-статистика при нулевой гипотезе имеет довольно сложное распределение,
т.к. мы берем максимум из нескольких асимптотически хи-квадрат зависимых величин. Ана-
литически это распределение посчитать крайне сложно. Идеология такого тестирования по-
дробнее описана в Hansen (1999). В статье предложено два способа получения критического
значения. Во-первых, с помощью бутстрапа; бутстрап-симуляции строятся довольно нетри-
виально: часть данных берется из выборки, часть – из стандартного нормального распре-
деления, строится множество supLR-статистик и получается критическая точка. Во-вторых,
в статье Hansen (1999) также предложен способ получения критического значения supLR-
статистики из асимптотического распределения. Несмотря на то, что его аналитически по-
считать не представляется возможным, автором был разработан алгоритм получения при-
ближенного асимптотического распределения с помощью симуляций.
Для получения критических значений supLR-статистик мы модифицируем программу из

статьи Hansen (1999). Эта программа реализует оба указанных метода подсчета критических
значений. Приведем результаты: supLR = 98,91; вероятностное значение теста (из асимпто-
тического распределения) = 2,3%; вероятностное значение теста (из бутстраповского рас-
пределения) = 4,2%. Видим, что гипотеза о линейной спецификации отвергается в пользу
нелинейной спецификации на 5%-ном уровне (хотя стоит отметить, что бутстраповское веро-
ятностное значение недалеко от 5%). Таким образом, мы опять убеждаемся, что нелинейная



154 Квантиль, №2, март 2007 г.

двухрежимная спецификация для зависимости роста от ресурсов и институтов эмпирически
более обоснована, нежели линейная.

6 Страны, попавшие в производственный режим и режим присвоения

Согласно оцененной выше спецификации (см. таблицу 2), страны в выборке разбиваются на
две группы следующим образом: 24% попадает в режим присвоения, остальные – в производ-
ственный режим. Это разбиение приведено в таблице 6. Страны в обоих списках проранжи-
рованы по значению пороговой функции Ii, т.е., например, Португалия – первый «кандидат»
на то, чтобы переместиться в режим производства, а Корея – первый «кандидат» на то, что-
бы перейти в режим присвоения.

Таблица 6: Распределение стран между режимами

Режим присвоения Производственный режим
Португалия, Индия, Китай, Мексика, Ботсвана, Израиль, Бангла-
деш, Ирландия, Испания, Бразилия, Греция, Нигер, Турция, Паки-
стан, Буркина-Фасо, Тринидад и Тобаго, Таиланд, Аргентина, ЮАР,
Сьерра-Леоне, Колумбия, Уругвай, Чили, Эквадор, Тунис, Параг-
вай, Иордании, Камерун, Мадагаскар, Конго, Кения, Марокко, Со-
мали, Сенегал, Коста-Рика, Ямайка, Доминиканская Республика,
Малайзия, Сирия, Мали, Чили, Индонезия, Танзания, Шри-Ланка,
Зимбабве, Гаити, Алжир, Того, Малави, Гамбия, Гватемала, Габон,
Филиппины, Перу, Нигерия, Заир, Гана, Никарагуа, Гондурас, Саль-
вадор, Боливия, Уганда, Замбия, Гайана

Швейцария, Нидерланды,
США, Германия, Япония,
Швеция, Финляндия,
Бельгия, Дания, Канада,
Великобритания, Австрия,
Франция, Норвегия, Но-
вая Зеландия, Тайвань,
Италия, Австралия, Син-
гапур, Гонконг, Испания,
Корея

Список стран, попавших в производственный режим, согласуется с субъективными пред-
ставлениями о развитых странах. В производственном режиме на незначимость ресурсов
сильно могут влиять несколько экстремальных наблюдений: четыре страны с темпом ро-
ста более 3% и низким уровнем ресурсов (Япония, Тайвань, Сингапур, Гонконг); несколько
стран со средним для производственного режима темпом роста и высоким уровнем ресурсов
(Бельгия, Норвегия, Новая Зеландия и Австралия). Из вышесказанного следует, что пробле-
ма несоответствия знака при ресурсах в регрессии и модели может иметь эконометрические
корни.

7 Динамика стран в последнее десятилетие и место современной России:
подвержена ли она проклятию ресурсов?

В нашем анализе мы используем данные за период, когда Россия была в составе Советского
Союза и отсутствовала в нашей выборке. Мы рассматриваем данные за 1970–1990 гг. для
того, чтобы наши результаты были сопоставимы с другими работами, посвященными эмпи-
рическому анализу проклятия ресурсов. Вероятно, одной из причин «популярности» этого
периода является то, что примерно в это же время стали появляться данные по страновым
институциональным показателям. Нам интересно отследить аспекты, касающиеся современ-
ности. Как ведут себя типичные представители обоих режимов со временем? Изменяется
ли их положение и где они находятся сейчас? Каково место современной России в нашем
анализе? Чтобы понять, к какому из режимов можно отнести современную Россию, необхо-
димо ее сопоставить со странами – типичными членами обоих режимов. Однако сравнивать
их напрямую не очень корректно, хотя бы потому, что существует общемировой возрастаю-
щий тренд в динамике производства ресурсов. Правильнее проследить, где находятся сейчас
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типичные представители режимов, сравнить нынешние показатели России и этих предста-
вителей, и уже на основе этого делать выводы о месте России. Для этих целей мы берем
из нашей выборки несколько стран и изучаем их поведение. Укажем, какие страны мы рас-
сматриваем:

• Две страны, которые в нашем анализе находятся в режиме производства – Канада и
Австралия. При этом мы намеренно выбираем одну страну так, чтобы она глубоко
«сидела» в режиме производства, а вторую – поближе к границе двух режимов.

• Две страны, которые находятся в режиме присвоения – Мексика и Венесуэла. И опять,
мы выбираем одну страну из «глубины» режима (Венесуэла), а вторую – поближе к
границе (Мексика).

В дальнейшем мы будем называть две страны, находящиеся относительно недалеко от гра-
ницы, разделяющей режимы, граничными (Мексика и Австралия). В качестве показателя
ресурсов мы используем последние данные по подушевому производству ресурсов (нефти)
(источник: British Petroleum, 2005). Институты мы измеряем с помощью индекса коррупции
CPI (значения от 1 до 10, где 10 соответствует самым сильным институтам), публикуемого
Transparency International. По обоим показателям мы имеем в распоряжении годовые данные
вплоть до 2005 г. включительно. Рассмотрим, как меняются со временем показатели стран.
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Рис. 3: Производство ресурсов (слева) и качество институтов по уровню коррупциии (справа).

Производство ресурсов растет со временем, и динамика изменения схожа по странам. Что
примечательно, Канада и Венесуэла – страны, находящиеся в «глубине» режимов произ-
водства и присвоения соответственно, – производят примерно схожее количество ресурсов
на душу населения на протяжении всех 10 лет. Мы видим, что по подушевому производству
ресурсов Россия находится строго между странами режима производства – Канада и Австра-
лия. Коррупционный индекс очень слабо меняется по времени (это же касается и России).
Россия по уровню коррупции соответствует стране из глубины режима «присвоения» (Ве-
несуэла). Среди исследуемых стран нет ни одной страны, у которой он бы изменился более
чем на 9% за 10 лет с 1996 по 2005 гг.
Рассмотрим теперь эти страны по значению пороговой функции Ii, и посмотрим, меняется

ли со временем ранжировка между странами из режима присвоения и режима производства,
и каково место современной России (см. Рис. 4).
Типичные представители режимов (Канада – для производства, Венесуэла – для присво-

ения) находились все 10 лет строго на крайних местах по значению пороговой функции
(т.е. так и остались в тех же режимах). А вот граничные страны (Мексика и Австралия)
несколько раз сменяли друг друга за эти 10 лет, и на протяжении всего периода не расходи-
лись далеко друг от друга. Таким образом, ранжировка между рассматриваемыми странами
на сегодняшний день примерно такая же, как и была ранее.
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 Рис. 4: Страны по значению пороговой функции.

Как можно заметить, Россия обладает вторым худшим (после Венесуэлы) значением по-
роговой функции. При этом Россия находится все время строго между Венесуэлой и «пла-
вающей границей» в виде постоянно сменяющих друг друга граничных стран. Венесуэла –
типичный представитель страны из режима присвоения. И вообще, можно с большой до-
лей уверенности утверждать, что то, что находится выше «пучка» из двух пересекающихся
кривых Мексики и Австралии, заведомо принадлежит режиму присвоения. Таким образом,
можно сделать вывод о том, что Россия и сегодня находится в режиме присвоения (и нахо-
дилась в нем последние 10 лет).
Напоследок следует отметить, что у стран есть множество индивидуальных особенностей

(возможно, не выражающихся формально), и анализ подверженности России проклятию ре-
сурсов – это тема отдельного исследования, требующего детального анализа экономических
и политических процессов, проистекающих в стране и в мире.
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Economic growth and institutional quality in resource
oriented countries
Georgy Kartashov
Dеutsсhе Ваnk, Moscow

According to the Mehlum–Moene–Torvik model, the influence of institutions and nat-
ural resources on the level of GDP is ambiguous: depending on the value of a threshold
function of institutional quality and natural resource endowment, the economy may
be in one of the two equilibrium types – producer equilibrium or grabber equilibrium.
In a grabber equilibrium, growth is negatively impacted by resource endowment and
positively by institutions; in a producer equilibrium, more resources fosters economic
growth, while institutions have no effect at all. Even though the empirical analysis
supports the main result, the estimated specification does not fully correspond to the
theoretical model. In this paper, we propose a different empirical testing strategy, more
adequate to the Mehlum–Moene–Torvik model: the threshold function depends on
both resources and institutions, and the regression specification more precisely reflects
the influence of institutions and resources on the GDP growth rate. The econometric
specification is a two-regime threshold regression, where a threshold value is also esti-
mated. We show that the implications of the theoretical model are fully confirmed in
the producer equilibrium, and only partly in the grabber equilibrium. We also discuss
and compare various threshold and linear regression specifications.
Keywords: resource curse, economic growth, Dutch disease, institutional quality
JEL Classification: C51, Q32
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