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时空加权回归模型局部线性估计的渐近性质
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摘要：在模型分析中，对未知参数的估计及其相关性质的研究甚为重要。首先通过假定时空加权回归模型的回归系数是

时空位置的函数，给出了时空加权回归模型的一种局部线性估计方法。其次，在假设Ｉ～Ｖ及引理１下，研究了由此估计

方法得到的第ｐ个系数函数估计量所具有的渐近条件性质。最后，证明了第ｐ 个系数函数估计量的渐近条件偏差和渐

近条件方差。结果表明该估计具有良好的表现。
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伴随着近年计算机运算能力的进步和各领域空间数据生产能力的提升，空间数据统计分析方法正成为统计
学新兴分支学科———空间统计学研究的前沿热点。空间计量经济学作为空间数据分析方法与某些学科的交叉
学科，变量的观测值（数据）一般都有特定的地理位置，随着地理位置的变化，变量间的关系或者结构会发生变
化，将这种变化称之为空间非平稳性。而一般的线性回归模型要求回归系数在所研究的空间区域内具有一致
性，没有考虑空间非平稳性，因此结果不能反映空间数据的真实特征。为了更好地拟合空间数据，Ｈｕａｎｇ等
人［１］提出了时空加权回归模型，形式如下：

Ｙｉ＝∑
ｐ

ｌ＝１
βｌ（ｕｉ，ｖｉ，ｔｉ）Ｘｉｌ＋εｉ，ｉ＝１，２，…，ｎ，

其中，（Ｙｉ；Ｘｉ１，Ｘｉ２，…，Ｘｉｐ），ｉ＝１，２，…，ｎ是因变量和自变量Ｘ１，Ｘ２，…，Ｘｐ 的ｎ组观测值，εｉ，ｉ＝１，２，…，ｎ
为独立同分布的正态随机误差项，均值为０，方差为δ２，（ｕｉ，ｖｉ，ｔｉ）是对应于第ｉ组观测（Ｙｉ；Ｘｉ１，Ｘｉ２，…，Ｘｉｐ）的
时空位置，给定第ｉ组观测的时空位置，就得到了（ｕｉ，ｖｉ，ｔｉ）的值，记时空位置为Υｉ，所以ＧＴＷＲ模型本质上是
变系数模型在空间数据下的一个直接推广。具体形式可写为：

Ｙｉ＝∑
ｐ

ｌ＝１
βｌ（Υｉ）Ｘｉｌ＋εｉ， （１）

其中，βｌ（Υｉ）是时空位置Υｉ 的未知函数。该模型将数据的时空位置嵌入到回归关系中，既能描述因变量和自变
量的关系，又能反映数据的时空变化特征。与变系数模型相比，ＧＴＷＲ简单易行，能直观地刻画时空非平稳性。

目前，关于时空加权回归模型的研究主要包括３个方面。第一，应用时空加权回归模型解决实际问题，例
如，Ｙｕ等人［２］使用时空加权回归模型探讨了当地的犯罪事件机制的非平稳性。第二，时空加权回归模型的假设

检验问题，例如，玄海燕等人［３］给出了时空加权回归模型的非平稳性检验，肖燕婷等人［４－５］给出了时空地理加权

模型回归关系的非平稳性及Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ检验。第三，时空加权回归模型的估计问题，例如，玄海燕等人［６］给出了

时空地理加权回归模型的拟合方法，玄海燕等人［７］给出了时空加权回归模型的局部线性估计和二步估计，Ｙａｎ
和 Ｍｅｉ等人［８］用时空加权回归模型的二步估计方法研究了中国１９８６—２００５年的人口变化。

以上文献都对时空加权回归模型进行了相关研究，但存在以下不足：没有给出时空加权回归模型各种估计
方法的渐近性质，而在模型分析中，对未知参数的估计量的渐近性质的研究也甚为重要。因此，本文在文献［９］

的启发下，通过假定时空加权回归模型的回归系数是自变量γ（时空位置）的函数，给出了时空加权回归模型的局
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部线性估计及其估计量的渐近条件偏差和渐近条件方差，并给出了估计量的渐近性的证明。

１时空加权回归模型的局部线性估计

给定所研究区域的任何一个时空位置，记为γ０，对每个ｌ＝１，２，…，ｐ，由Ｔａｙｌｏｒ公式可知，βｌ（Υｉ）可被逼近

为βｌ（γｉ）＝βｌ（γ０）＋β′ｌ（γ０）（γｉ－γ０）。根据加权最小二乘法，γ０ 处的未知参数βｌ（γ０），β′ｌ（γ０），ｌ＝１，２，…，

ｐ，可以通过使

∑
ｎ

ｉ＝１
Ｙｉ－∑

ｐ

ｌ＝１

［βｌ（γ０）＋β′ｌ（γ０）（γｉ－γ０）］Ｘｉｌ［ ］２Ｋｈ（ｄ０ｉ） （２）

达到最小来予以估计。其中Ｋ（·）是核函数，ｈ是光滑参数，Ｋｈ（ｔ）＝
１
ｈＫ

ｔ
ｈ（ ），ｄ０ｉ为Υｉ 到γ０ 的距离，因此可记

为ｄ０ｉ＝Υｉ－γ０，Ｋｈ（ｄ０１），Ｋｈ（ｄ０２），…，Ｋｈ（ｄ０ｎ）为γ０ 处指定的一组权。通过在γ０ 处指定一组权，来表示各处
的观测值的作用，若令

Ｙ＝（Ｙ１，Ｙ２，…，Ｙｎ）Ｔ，

Ｗ０＝ｄｉａｇ（Ｋｈ１（Υ１－γ０），Ｋｈ１（Υ２－γ０），…，Ｋｈ１（Υｎ－γ０）），

Ｘ０＝
Ｘ１１ Ｘ１１（Υ１－γ０） … Ｘ１ｐ Ｘ１ｐ（Υ１－γ０）
   

Ｘｎ１ Ｘｎ１（Υｎ－γ０） … Ｘｎｐ Ｘｎｐ（Υｎ－γ０）

烄

烆

烌

烎

，

β（γ０）＝ （β１（γ０），β′１（γ０），…，βｐ（γ０），β′ｐ（γ０））
Ｔ。

则γ０ 处的参数估计值可表示为：

β^（γ０）＝ （Ｘ
Ｔ
０Ｗ０Ｘ０）－１　ＸＴ

０Ｗ０Ｙ，

则

β^ｌ（γ０）＝ｅ
Ｔ
２ｌ－１，２ｐ（ＸＴ

０Ｗ０Ｘ０）－１　ＸＴ
０Ｗ０Ｙ， （３）

其中，ｅｌ，ｍ表示第ｌ个元素为１，其余元素为０的ｍ 维列向量。显然如果知道了γ０ 处自变量的观测值为（ｘ１，ｘ２，
…，ｘｐ），则可以得到该处因变量ｙ的拟合值为：

ｙ^（γ０）＝β^１（γ０）ｘ１＋…＋β^ｐ（γ０）ｘｐ。

光滑参数ｈ１ 的选择可用交叉确认法，即使得下式最小的ｈ即为最优光滑参数

ＣＶ＝∑
ｎ

ｉ＝１

（ｙｉ－ｙ^（－ｉ）（ｈ））２，

其中，ｙ^（－ｉ）（ｈ）为光滑参数为ｈ时删掉第ｉ个观测值后对第ｉ个点的预测值。

２时空加权回归模型的局部线性估计的渐近性质

首先，给出一些必要的假设条件和文中用到的记号。

１）记号。令自变量Υ 和Ｘ１，Ｘ２，…，Ｘｐ 的观测值集合为Ｄ＝（Υ１，…，Υｎ，Ｘ１１，…，Ｘ１ｎ，…，ＸＰ１，…，Ｘｐｎ）Ｔ。

进一步令ｒｉｌ＝ｒｉｌ（γ０）＝Ｅ（ＸｉＸｌ｜γ０），ｉ，ｌ＝１，２，…，ｐ；ψ＝ｄｉａｇ（σ
２（Υ１），σ２（Υ２），…，σ２（Υｎ））；αｌ（γ）＝（ｒ１ｌ（γ），

ｒ２ｌ（γ），…，ｒ（ｐ－１）ｌ（γ））Ｔ；αｌ＝αｌ（γ０），对ｌ＝１，２，…，ｐ；Ωｉ（γ）＝Ｅ｛（Ｘ１，…，Ｘｉ）Ｔ（Ｘ１，…，Ｘｉ）｜Υ＝γ｝；Ωｉ＝Ωｉ

（γ０），对ｉ＝１，２，…，ｐ；μｉ＝∫ｔ　ｉ　Ｋ（ｔ）ｄｔ，ｖｉ＝∫ｔ　ｉ　Ｋ２（ｔ）ｄｔ。

２）假设条件。

Ⅰ．存在ｓ＞２，使对ｌ＝１，２，…，ｐ有ＥＸ２ｓ
ｌ ＜ ∞；

Ⅱ．对ｌ＝１，２，…，ｐ，β″ｌ（·）在Υ０ 的某领域内连续。进一步假定对ｌ＝１，２，…，ｐ，β″ｌ（Υ０）≠０；

Ⅲ．对ｉ，ｌ＝１，２，…，ｐ，ｒ″ｉｌ（·）在Υ０ 的某领域内连续且ｒ″ｉｌ（γ０）≠０；

Ⅳ．Υ 的边缘密度函数ｆ（Υ）在Υ０ 的某领域内有连续的二阶导数，且ｆ（Υ０）≠０；

Ⅴ．核函数Ｋ（ｔ）是一个具有紧支撑的对称概率密度函数。
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接着，给出如下定理。

定理１　在条件Ⅰ～Ⅴ都成立的条件下，当ｈ１→０，ｎｈ１→∞时，β^ｐ（γ０）的渐近条件偏差为：

ｂｉａｓ（β^ｐ（γ０）Ｄ）＝
ｈ２１μ２
２ β″ｐ

（γ０）（１＋ｏｐ（１））。

渐近条件方差为：

Ｖａｒ（β^ｐ（γ０）｜Ｄ）＝
σ２（γ０）ｖ０
ｎｈ１ｆ（γ０）

ｅＴｐ，ｐΩ－１
ｐｅｐ，ｐ｛１＋ｏｐ（１）｝。

引理１　设（Ｘ１，Ｙ１），（Ｘ２，Ｙ２），…，（Ｘｎ，Ｙｎ）是独立同分布的向量，其中Ｙｉ 是随机标量，假定Ｅ｜ｙ｜ｓ＜∞且

ｓｕｐｘ∫｜ｙ｜ｓｆ（ｘ，ｙ）ｄｙ＜∞，其中ｆ（ｘ，ｙ）表示（Ｘ，Ｙ）的联合密度。设Ｋ（·）是一个具有有界支撑的对称概率
密度函数，满足李普利兹条件，则若对ε＜１－ｓ－１，有ｎ２ε－１　ｈ→∞，则

ｓｕｐ
ｘ∈Ｄ

ｎ－１∑
ｎ

ｉ＝１

｛Ｋｈ（Ｘｉ－ｘ）Ｙｉ－Ｅ［Ｋｈ（Ｘｉ－ｘ）Ｙｉ］｝＝ｏｐ
ｎｈ

ｌｏｇ
１
ｈ（ ）烅

烄

烆
烍
烌

烎

－
１
２熿

燀

燄

燅
，

其中，Ｄ 是随机变量Ｘ 的取值范围。

证明（定理１）　首先计算β^ｐ（γ０）的渐近偏，将Ｙ 泰勒展开

Ｙ＝Ｘ０β（γ０）＋
１
２∑

ｐ

ｌ＝１

β″ｌ（ξ１ｌ）（Υ１－γ０）
２　Ｘ１ｌ



β″ｌ（ξｎｌ）（Υｎ －γ０）
２　Ｘｎｌ

烄

烆

烌

烎

＋ε＝Ｘ０β（γ０）＋
１
２∑

ｐ

ｌ＝１

β″ｌ（γ０）（Υ１－γ０）
２　Ｘ１ｌ



β″ｌ（γ０）（Υｎ －γ０）
２　Ｘｎｌ

烄

烆

烌

烎

＋

１
２∑

ｐ

ｌ＝１

（β″ｌ（ξ１ｌ）－β″ｌ（γ０））（Υ１－γ０）
２　Ｘ１ｌ



（β″ｌ（ξｎｌ）－β″ｌ（γ０））（Υｎ －γ０）
２　Ｘｎｌ

烄

烆

烌

烎

＋ε，

其中，ε＝（ε１，ε２，…，εｎ）Ｔ，ξｋｌ在Υｋ 和γ０ 之间，ｋ＝１，２，…，ｎ，因此将上式带入公式（３），有：

β^ｐ（γ０）＝βｐ（γ０）＋
１
２
ｅＴ２ｐ－１，２ｐ（ＸＴ

０Ｗ０Ｘ０）－１　ＸＴ
０Ｗ０∑

ｐ

ｌ＝１

β″ｌ（γ０）（Υ１－γ０）
２　Ｘ１ｌ

…

β″ｌ（γ０）（Υｎ －γ０）
２　Ｘｎｌ

烄

烆

烌

烎

＋

１
２
ｅＴ２ｐ－１，２ｐ（ＸＴ

０Ｗ０Ｘ０）－１　ＸＴ
０Ｗ０∑

ｐ

ｌ＝１

（β″ｌ（ξ１ｌ）－β″ｌ（γ０））（Υ１－γ０）
２　Ｘ１ｌ

…

（β″ｌ（ξｎｌ）－β″ｌ（γ０））（Υｎ －γ０）
２　Ｘｎｌ

烄

烆

烌

烎

＋ｅＴ２ｐ－１，２ｐ（ＸＴ
０Ｗ０Ｘ０）－１　ＸＴ

０Ｗ０ε。

通过引理１，有ＸＴ
０Ｗ０Ｘ０＝Ｅ（ＸＴ

０Ｗ０Ｘ０）（１＋ｏｐ（１）），其中，ＸＴ
０Ｗ０Ｘ０（２ｐ×２ｐ）＝

∑
ｎ

Ｉ＝１
Ｘ２Ｉ１Ｋｈ１（ΥＩ－γ０） ∑

ｎ

Ｉ＝１
Ｘ２Ｉ１（ΥＩ－γ０）Ｋｈ１（ΥＩ－γ０） … ∑

ｎ

Ｉ＝１
ＸＩ１ＸＩｐ（ΥＩ－γ０）Ｋｈ１（ΥＩ－γ０）

∑
ｎ

Ｉ＝１
Ｘ２Ｉ１（ΥＩ－γ０）Ｋｈ１（ΥＩ－γ０） ∑

ｎ

Ｉ＝１
Ｘ２Ｉ１（ΥＩ－γ０）２　Ｋｈ１（ΥＩ－γ０） … ∑

ｎ

Ｉ＝１
ＸＩ１ＸＩｐ（ΥＩ－γ０）２　Ｋｈ１（ΥＩ－γ０）

  

∑
ｎ

Ｉ＝１
ＸＩ１ＸＩｐＫｈ１（ΥＩ－γ０） ∑

ｎ

Ｉ＝１
ＸＩ１ＸＩｐ（ΥＩ－γ０）Ｋｈ１（ΥＩ－γ０） … ∑

ｎ

Ｉ＝１
Ｘ２Ｉｐ（ΥＩ－γ０）Ｋｈ１（ΥＩ－γ０）

∑
ｎ

Ｉ＝１
ＸＩ１ＸＩｐ（ΥＩ－γ０）Ｋｈ１（ΥＩ－γ０） ∑

ｎ

Ｉ＝１
ＸＩ１ＸＩｐ（ΥＩ－γ０）２　Ｋｈ１（ΥＩ－γ０） … ∑

ｎ

Ｉ＝１
Ｘ２Ｉｐ（ΥＩ－γ０）２　Ｋｈ１（ΥＩ－γ０）

烄

烆

烌

烎

。

通过观察上式，可知上式含有通项（ΥＩ－γ０）ＪＫｈ１（ΥＩ－γ０），Ｊ＝０，１，２，…。

在文献［１０］中，Ｓｎ，ｊ＝∑
ｎ

ｉ＝１

（Ｘｉ－ｘ０）ｊ　Ｋｈ１（Ｘｉ－ｘ０），求期望和方差得，Ｓｎ，ｊ＝ｎｈｊｆ（ｘ０）μｊ（１＋ｏｐ（１）），进一
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步得Ｓｎ＝（Ｓｎ，ｊ＋ｌ）０≤ｊ，ｌ≤ｐ＝ｎｆ（ｘ０）Ｈ１Ｓ１Ｈ１（１＋ｏｐ（１））。

用类似的方法找出ＸＴ
０Ｗ０Ｘ０（２ｐ×２ｐ）中项之间的规律。若令，ＸＴ

０Ｗ０Ｘ０中ａ１１，ａ１２，ａ２１，ａ２２项组成的子矩阵为：

Ａ１１＝
∑
ｎ

Ｉ＝１
Ｘ２
Ｉ１Ｋｈ１（ΥＩ－γ０） ∑

ｎ

Ｉ＝１
Ｘ２
Ｉ１（ΥＩ－γ０）Ｋｈ１（ΥＩ－γ０）

∑
ｎ

Ｉ＝１
Ｘ２
Ｉ１（ΥＩ－γ０）Ｋｈ１（ΥＩ－γ０） ∑

ｎ

Ｉ＝１
Ｘ２
Ｉ１（ΥＩ－γ０）２　Ｋｈ１（ΥＩ－γ０）

烄

烆

烌

烎

，

则可将ＸＴ
０Ｗ０Ｘ０写成分块矩阵：

ＸＴ
０Ｗ０Ｘ０＝

Ａ１１ Ａ１２ … Ａ１ｐ
Ａ２１ Ａ２２ … Ａ２ｐ
  

Ａｐ１ Ａｐ２ … Ａｐｐ

烄

烆

烌

烎

，

那么，对Ａ１１求期望：

Ｅ ∑
ｎ

Ｉ＝１
Ｘ２
Ｉ１（ΥＩ－γ０）ｍＫｈ１（ΥＩ－γ０）（ ）＝ｎＥ（Ｘ２

Ｉ１（ΥＩ－γ０）ｍＫｈ１（ΥＩ－γ０））＝

ｎＥ（Ｅ（Ｘ２
Ｉ１（ΥＩ－γ０）ｍＫｈ１（ΥＩ－γ０））Υ＝ΥＩ）＝ｎＥ（ｒ１１（ΥＩ）（ΥＩ－γ０）ｍＫｈ１（ΥＩ－γ０））＝

ｎ∫ｆ（ΥＩ）ｒ１１（ΥＩ）（ΥＩ－γ０）ｍＫｈ１（ΥＩ－γ０）ｄΥＩｎ∫ｆ（ｚｉｈ１＋γ０）ｒ１１（ｚｉｈ１＋γ０）（ｚｉｈ１）ｍ １ｈ１Ｋ（ｚｉ）ｄ（ｚｉｈ１＋γ０）＝
ｎｆ（γ０）ｒ１１（γ０）（ｈ１）ｍ∫（ｚｉ）ｍＫ（ｚｉ）ｄｚｉ，

其中，ｍ＝０，１，２，…，ｈ１→０，且根据条件Ⅲ～Ⅳ，可得：

Ａ１１＝ｎｆ（γ０）ｒ１１（γ０）
１　 ０
０ ｈ１
烄

烆

烌

烎
μ０ μ１

μ１ μ２
烄

烆

烌

烎

１　 ０
０ ｈ１
烄

烆

烌

烎
。

依此类推，在ＸＴ
０Ｗ０Ｘ０中

Ａ１ｐ ＝ｎｆ（γ０）ｒ１ｐ（γ０）
１　 ０
０ ｈ１
烄

烆

烌

烎
μ０ μ１

μ１ μ２
烄

烆

烌

烎

１　 ０
０ ｈ１
烄

烆

烌

烎
，



Ａｐ１＝ｎｆ（γ０）ｒｐ１（γ０）
１　 ０
０ ｈ１
烄

烆

烌

烎
μ０ μ１

μ１ μ２
烄

烆

烌

烎

１　 ０
０ ｈ１
烄

烆

烌

烎
，



Ａｐｐ ＝ｎｆ（γ０）ｒｐｐ（γ０）
１　 ０
０ ｈ１
烄

烆

烌

烎
μ０ μ１

μ１ μ２
烄

烆

烌

烎

１　 ０
０ ｈ１
烄

烆

烌

烎
。

最终可得：

ＸＴ
０Ｗ０Ｘ０＝ｎｆ（γ０）ＨＳ＊

０Ｈ（１＋ｏｐ（１））， （４）

其中，Ｈ＝Ｉｐ
１　 ０
０ ｈ１
烄

烆

烌

烎
，Ｓ＊
０ ＝Ωｐ

μ０ ０

０ μ２
烄

烆

烌

烎
，表示矩阵的直积，根据条件Ｖ，可得μ１＝０，μ０＝１。

同理有：

ＸＴ
０Ｗ０∑

ｐ

ｌ＝１

β″ｌ（γ０）（ν１－γ０）
２　Ｘ１ｌ



β″ｌ（γ０）（νｎ －γ０）
２　Ｘｎｌ

烄

烆

烌

烎

＝ｎｆ（γ０）ｈ２１Ｈβ０（１＋ｏｐ（１））， （５）

其中，β
Ｔ
ｉ ＝∑

ｐ

ｄ＝１
β″ｄ（Υｉ）μ２（α

Ｔ
ｄ（Υｉ），ｒｐｄ（Υｉ）） （１，０），令Υｉ＝γ０ 即得β０。

结合（４）式和（５）式，有：
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ｂｉａｓβ^ｐ（γ０）Ｄ（ ）＝
１
２
ｅＴ２ｐ－１，２ｐ（ＸＴ

０Ｗ０Ｘ０）－１　ＸＴ
０Ｗ０∑

ｐ

ｌ＝１

β″ｌ（γ０）（Υ１－γ０）
２　Ｘ１ｌ



β″ｌ（γ０）（Υｎ －γ０）
２　Ｘｎｌ

烄

烆

烌

烎

＝
１
２
ｈ２１ｅＴ２ｐ－１，２ｐ（Ｓ＊

０ ）－１β０（１＋ｏｐ（１））＝

１
２
ｈ２１ｅＴ２ｐ－１，２ｐΩ－１

ｐ 
μ０ ０

０ μ２
烄

烆

烌

烎

－１

×∑
ｐ

ｄ＝１
β″ｄ（γ０）μ２α

Ｔ
ｄ（γ０），ｒｐｄ（γ０）（ ）Ｔ  （１，０）Ｔ（１＋ｏｐ（１））。 （６）

利用直积的性质，（６）式可写为：

ｂｉａｓ（β^ｐ（γ０）Ｄ）＝

１
２
ｈ２１ｅＴ２ｐ－１，２ｐΩ－１

ｐ ×∑
ｐ

ｄ＝１
β″ｄ（γ０）μ２（α

Ｔ
ｄ（γ０），ｒｐｄ（γ０））Ｔ［ ］ μ０ ０

０ μ２
烄

烆

烌

烎

－１

×（１，０）Ｔ
熿

燀

燄

燅
（１＋ｏｐ（１））＝

１
２
ｈ２１ｅＴ２ｐ－１，２ｐ

β″１（γ０）

β″２（γ０）


β″ｐ（γ０）

烄

烆

烌

烎

μ２ 
１
μ０
０

烄

烆

烌

烎

（１＋ｏｐ（１））＝

１
２μ０
ｈ２１μ２β″ｐ（γ０）（１＋ｏｐ（１））＝

１
２
ｈ２１μ２β″ｐ（γ０）（１＋ｏｐ（１））。

上式最后一步是因为由条件Ｖ可得，μ０＝１。
接下来证明局部线性估计的渐近方差：

Ｖａｒ（β^ｐ（γ０）｜Ｄ）＝ｅ
Ｔ
２ｐ－１，２ｐ（ＸＴ

０Ｗ０Ｘ０）－１　ＸＴ
０Ｗ０ψＷ０Ｘ０（ＸＴ

０Ｗ０Ｘ０）－１ｅ２ｐ－１，２ｐ。
由此，需求解：

ＸＴ
０Ｗ０ψＷ０Ｘ０＝

１
ｈ１
ｎｆ（γ０）σ２（γ０）ＨΩｐ

ｖ０ ０

０ ｖ２
烄

烆

烌

烎
Ｈ（１＋ｏｐ（１））。 （７）

结合（７）式和（４）式，得：

Ｖａｒ（β^ｐ（γ０）｜Ｄ）＝
σ２（γ０）
ｎｈ１ｆ（γ０）

ｅＴ２ｐ－１，２ｐ（Ｓ＊
０ ）－１Ωｐ

ｖ０ ０

０ ｖ２
烄

烆

烌

烎
（Ｓ＊

０ ）－１ｅ２ｐ－１，２ｐ（１＋ｏｐ（１））＝

σ２（γ０）
ｎｈ１ｆ（γ０）

ｅＴ２ｐ－１，２ｐ（Ωｐ）－１
ｖ０ ０

０
ｖ２
μ
２
２

烄

烆

烌

烎

ｅ２ｐ－１，２ｐ（１＋ｏｐ（１））＝

σ２（γ０）ｖ０
ｎｈ１ｆ（γ０）

ｅＴｐ，ｐ（Ωｐ）－１ｅｐ，ｐ（１＋ｏｐ（１））。 证毕

３结语

首先给出了时空加权回归模型的局部线性估计，然后给出了第ｐ 个系数函数估计量的渐近条件偏差和方
差，并证明了其估计量的渐近性质。结果显示该估计具有好的渐近性质，其条件均方误差的收敛速度达到

ｏｐ（（ｎｈ１）－１）。
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