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Ich danke B. Fitzenberger, W. Franz, G. Heidbrink, U. Oser und W. Smolny fur die
anregende Diskussion einer ersten Fassung dieser Arbeit, sowie W. Eggert fir die
Unterstitzung bei der Vorbereitung der Simulationen in Abschnitt 6.



Zusammenfassung

In dieser Arbeit wird die Entwicklung der intersektoralen Lohnstruktur
in der BRD untersucht. Als Ziel weiterer Arbeiten steht dabei auch die
Erklarung des Mismatchparameters fiir den Arbeitsmarkt in Mengenratio-
nierungsmodellen im Hintergrund.

Hier wird zunéchst axiomatisch ein Dispersionsmaf hergeleitet, das im
wesentlichen auf der Entropiefunktion beruht. Es werden nichtparametri-
sche Verfahren getestet und angewandt, die eine Beurteilung der Giite der
berechneten Mafzahlen erlauben. Mit diesem Instrumentarium wird die
Entwicklung der sektoralen Lohnstruktur in der BRD von 1970 bis 1989
analysiert. Insbesondere wird dabei die durch Betrachtung des Variations-
koeffizienten induzierte Hypothese einer stetig zunehmenden intersektoralen
Lohndifferenzierung verworfen. ‘



1 Einfihrung

In der Diskussion um die Persistenz von Arbeitslosigkeit in den 8Qer Jah-
ren gewann neben der absoluten Lohnhdhe auch die Lohnstruktur an Be-
deutung.! Hierbei wurde insbesondere nach Zusammenhingen zwischen der
Entwicklung der sektoralen, regionalen und qualifikatorischen Lohnstruktur
und der gesamtwirtschaftlichen Beschiftigungsentwicklung gesucht, wie sie
sich etwa im Mismatchparameter von Mengenrationierungsmodellen? dar-
stellen.

Zwar fallt es verhdltnismaBig leicht, anhand der Daten des Statistischen
Bundesamtes — insbesondere aufgrund der seit 1976 vorliegenden Beschiftig-
tenstatistik — qualitative Aussagen {iber Verinderungen von Lohnstruktu-
ren zu machen; doch ergeben sich erhebliche Schwierigkeiten, will man die
Verianderungen von Lohnstrukturen als quantitatives Merkmal einsetzen.
Dies liegt unter anderem daran, daf die benutzten MaBzahlen hdufig nur das
Verhéltnis von jeweils zwei Gruppen beschreiben. Als Beispiel mogen die
bei Bellmann und Buttler (1989) dargestellten Dispersionsindizes dienen.3
Im Extremfall wird sogar nur die Lohndifferenz zwischen den extremalen
Lohngruppen betrachtet.* Eine solche Betrachtung erlaubt keine Aussagen
iber die Verinderungen der anderen Lohngruppen, so daf} diese Mafizahlen
nur beschrinkt als Indikatoren fiir Nivellierungstendenzen geeignet sind.?

Als globale Mafl der Lohnstruktur findet sich bei Hardes (1988) und
Gundlach {1986) fiir die Entwicklung der intersektoralen Lohnstruktur der
Rangkorrelationskoeffizient, der aufgrund seines ordinalen Charakters eben-
falls nur begrenzt aussagekréftig scheint. Haufiger wird der Variationskoef-
fizient verwandt,® dessen quantitative Interpretation jedoch problematisch
ist.” Insbesondere beriicksichtigt der Variationskoeffizient die Stellung ein-
zelner Gruppen in der Lohnstruktur nur indirekt.® Diese Information ist
jedoch essentiell, um festzustellen, ob die Verdnderung der Lohnstruktur
geeignet ist, Ungleichgewichte auf den beobachteten Arbeitsmérkten abzu-

'Vgl. etwa Franz (1989), OECD (1985) oder Sengenberger (1986).

2Vgl. Smolny (1991).

3Vgl. auch Franz (1991), S. 321.

*Vgl. Soltwedel (1980).

®Vgl. Thiehoff (1987), S. 122.

Er findet sich etwa in Franke (1985) fiir intersektorale und qualifikatorische Lohnstruk-
turen und in Koller (1987) fiir regionale Lohnstrukturen.

"Vgl. auch das Beispiel in Abschnitt 4.

8Dies gilt auch fiir das von Lampert (1963), S. 13, diskutierte MaB der summierten
absoluten Abweichung vom Mittelwert.



bauen.

In den folgenden Abschnitten soll daher ein axiomatisch® begriindetes,
globales Maf} der Lohndifferenzierung fiir die o.g. Lohnstrukturen eingefiihrt
werden. Zunichst wird dazu ein Anforderungskatalog an ein aussagekrifti-
ges und leicht zu interpretierendes MaB aufgestellt. Danach wird das Ma8
zunichst fiir zwei Gruppen abgeleitet und eine Verallgemeinerung fiir n

. Gruppen vorgeschlagen.

Dem Dispersionsmaf liegt die Entropiefunktion als Maf der Information
einer Verteilung zugrunde. Ich werde daher auch kurz auf die informations-
theoretische Begriindung dieser Funktion eingehen.

Fir dieses Maf} gilt wie fiir jedes andere globale Lohnstrukturmaf, dafl
sich in den beobachteten Werten verschiedene Ursachen vermischen, die nur
theoretisch analytisch voneinander geschieden werden kénnen.l® Allerdings
setzt sich das unten definierte MafBl aus drei Komponenten zusammen, die
einzeln ausgewiesen eine genauere Analyse von Entwicklungen ermdoglichen.
Es handelt sich dabei um Groflen fiir die Entwicklung der Beschiftigten-
struktur, des Lohngefiiges im engeren Sinne und der relativen Lohnspanne.

Schlieflich muf darauf hingewiesen werden, dafl die Betrachtung von
Lohnstrukturen einen Vergleich von Verteilungen fiir die einzélnen Lohn-
gruppen impliziert. Die gingigen Statistiken ebenso wie die hier vorgestellte
in der vorliegenden Form arbeiten jedoch nur mit den Mittelwerten bzw.
den Medianen dieser Verteilungen. In einer spiteren Arbeit wird daher eine
Verallgemeinerung auf den Vergleich von Verteilungen versucht werden.!!

Ich werde das zunichst abzuleitende Mafl an den Daten der Beschiftig-
tenstatistik flir die intersektorale Lohnstruktur der Bundesrepublik Deutsch-
land fiir den Zeitraum 1970-1989 erproben, um zu testen, inwieweit man da-
mit zu dhnlichen Resultaten kommt wie mit gingigen Methoden.!? Um die
berechneten Mafizahlen statistisch bewerten zu kdnnen, ist ein Riickgriff auf
nichtparametrische Schitzverfahren notwendig. Diese werden abschliefend
vorgestellt und Resultate fiir eine theoretische Verteilung ausgewiesen, die
eine Anwendung im vorliegenden Fall als legitimiert erscheinen lassen.

In dieser Arbeit wird lediglich eine deskriptiv statistische Analyse der
intersektoralen Lohnstruktur versucht. Auf die moglichen Bestimmungs-
griinde derselben wird nicht eingegangen. Dies bleibt ebenso weiteren Ar-

®Vgl. Ramser (1987) fiir eine Ubersicht iiber DispersionsmaBe und ihre Klassifizierung.

1®ygl. Thiehoff (1987), S. 35, und Lampert (1963), S. 7.

1Bin Ansatz zur Analyse von Lohnstrukturen auf der Basis von Individualdaten findet
sich in Burda (1991).

12Vgl. hierzu auch Thiehoff (1987) und Gundlach (1986)



beiten iberlassen wie die Analyse regionaler und qualifikatorischer Lohn-
strukturen.!3

2 Anforderungen fiir zwei Lohngruppen

Die im folgenden zu definierende Mafzahl soll das Ausmaf der Lohndifferen-
zierung zwischen zwei gegebenen Lohngruppen ¢ und j ausdriicken. Hierbei
kénnen die Gruppen nach verschiedenen Kriterien gebildet werden, etwa
sektoral, regional oder nach Qualifikation. Ich verwende als Symbolik W;
fiir den Lohnsatz der Lohngruppe ¢, B; fiir die Anzahl der Beschiftigten in
Lohngruppe ¢t und g; := B%E," fiir den relativen Beschiftigtenanteil in Lohn-
grupppe ¢. Es gilt also insbesondere stets g; + g; = 1. Die Verdnderungen
der Mafizahl sollen eine Aussage iiber Nivellierungstendenzen ermdoglichen.

Das von nun an mit WD(W;, W;, B;, Bj) oder kurz mit W D(W,;, W;, g;)
bezeichnete Mafl muB also insbesondere den folgenden Anforderungen ge-
niigen:

- Bei zwei Lohngruppen soll das Ma8 der Lohndifferenzierung bei ge-
gebener Lohnspanne und Beschiftigtenverteilung auf die Lohngrup-
pen unabhingig davon sein, welche Lohngruppe den héheren Lohnsatz
erhélt. Dies fithrt zu der Forderung nach Symmetrie in ¢ und j, d.h.
W D(W;, Wj, gi) = WD(W;, Wi, gj).

— Wenn fiir W; > W; W; ceteris paribus wichst, mu8 WD(W;, W;, g;)
ebenfalls ansteigen. Analoges gilt fiir die anderen moglichen Bewegun-
gen von W; bzw. W;.

~ Néahert sich g; dem Wert %, so entspricht dies ceteris paribus einer
gleichméBigeren Verteilung der Beschaftigten auf die beiden Lohngrup-
pen, d.h. einer hoheren Lohndifferenzierung. W D(W;, W;,g;) mu8

steigen. Die Umkehrung gilt, falls sich g; von 1 entfernt.

- Eine gleiche absolute Lohndifferenz muf} bei hohen Lohnsitzen als ver-
gleichsweise geringere Lohndifferenzierung gewertet werden, d.h. die
MafBzahl sollte mit Steigen von max{W;, W;} fallen.

~ Linearitdt in der absoluten Lohndifferenz erleichtert die Interpreta-
tion der Zahlen, d.h. verdoppelt sich | W; — W; | bei Konstanz von

13Vgl. Franz (1991), S. 315ff.



max{W;, W;} und festem g;, so soll sich dies in einer Verdopplung der
Mafzahl widerspiegeln.

- Schlieflich ermoglicht eine Normierung auf [0,1] den Vergleich von
verschiedenen Verteilungen (etwa zwischen unterschiedlichen Staaten).

Zusétzlich zu diesen Kriterien sollte die Mafizahl natiirlich auch den iibli-
chen Mindestanforderungen'? an Verteilungsmafe geniigen, d.h. es soll Un-
abhingigkeit vom Einkommensmafistab und von der Gesamtzahl der Be-
schiftigten gewahrleistet sein.!® Es wird jedoch keine Invarianz gegeniiber
beliebigen affinen Transformationen gefordert, da dies dem Argument zu-
widerlaufen wiirde, dafl eine gegebene, konstante, absolute Lohndifferenz
eine umso geringere Lohndifferenzierung darstellt je hoher das allgemeine
Lohnniveau ist.

3 Ein Entropiemaf} fiir zwei Lohngruppen

Die aufgestellten Anforderungen an eine Mafzahl fiihren dazu, daB in deren
Definition die Gewichte g; in einer funktionalen Form eingehen miissen, die
symmetrisch zu % ist und fiir den Wert g; = % ihr Maximum erreicht. Diese
Funktion H(-) beschreibt dann den Informationsgehalt der Beschiftigten-
verteilung auf die Lohngruppen.

Daher bietet sich fiir H(+) die aus der Informationstheorie bekannte Ent-
ropiefunktion an:!'® Fiir ein zufillig mit Wahrscheinlichkeit p eintretendes
Ereignis £ mo6chte man den Informationsgehalt der Nachricht bestimmen,
dafl E tatsichlich eingetreten ist. Offenbar ist dieser umso geringer je hoher
die a priori Wahrscheinlichkeit des Eintretens war. Dies fiilhrt auf eine mo-
noton fallende Funktion A(p). Beobachtet man nun nacheinander zwei Er-
eignisse £ und F mit Eintrittswahrscheinlichkeiten P[E] bzw. P[F], dann
gilt fir die Wahrscheinlichkeit des Auftretens von F und F:

P[E und F] = P[E| P[F|E] = P[F] P[E|F]

Das Ma$ des Informationsgehaltes sollte der Nachricht, dal £ und F ein-
getreten sind, die Summe der Informationsgehalte der Nachricht, dafi E

*Vgl. Ramser(1987), S. 23f.

'5D.h. weder die Multiplikation aller Lohnsitze mit einem konstanten Faktor noch die
identische Reduplikation der Beschaftigten sollen zu einer Veridnderung des Dispersi-
onsindex fihren.

8Zur Entropie als InformationsmaB vgl. auch Rényi (1966), S. 446, Jaglom (1984), S.
57, Theil (1971), S. 636ff oder Guiasu (1977).



eingetreten ist, und der anschlieBenden Information, dafl auch F eingetre-
ten ist, zuweisen. D.h. man fordert die Additivitdt des Informationsmafes,
also h(P[E]) + h(P[F | E]) = h(P[E und F]). Aus dieser Forderung und
einigen Axiomen!? folgt, dafl gelten muf: h(p) = log:,(%)

Der Informationsgehalt der Nachricht, dafl £ eingetreten ist, ist nicht
gleich dem der komplementiren Nachricht, da} E nicht eingetreten ist. Fiir
diese gilt: A(l - p) = log2(1lfp). Fiir den vor dem Eintreffen der Nachricht
erwarteten Informationsgehalt ergibt sich somit:

H(p) := ph(p)+ (1 -p)h(1-p)
= plog, ; + (1 -p)log, =

Diese Funktion wird als Entropiel® der Verteilung bezeichnet, die zwei Punk-
ten die Wahrscheinlichkeiten p und 1 — p zuordnet. Die Betrachtung die-
ser Funktion als Maf des Informationsgehaltes einer Verteilung geht auf
die fiir die moderne Informationstheorie bahnbrechende Arbeit von Shan-
non(1948) zuriick. Die in Schaubild 1 dargestellte Funktion 148t sich wegen
limy_o plog, % = 0 durch 0 stetig fiir p = 0 und p = 1 fortsetzen.

Sie ist beliebig oft differenzierbar in ]0,1{, symmetrisch in p und 1 — p
und es gilt:

1
H =H(=)=1
22X (p) = H(3)

Anstelle der ,schénen“ Funktion H koénnte zunichst auch jede andere
Funktion f :[0,1] — [0,1] verwandt werden, die symmetrisch um 1 und
streng monoton wachsend auf dem Intervall ]0, 3[ ist. Allerdings wire dann
weder die Interpretation als Informationsmafl der Verteilung gegeben noch
die direkte Verallgemeinerung auf den Fall von n Lohngruppen méglich.!®

Man kann nun die Mafizahl wie folgt definieren:

| Wi - W; |

WD(W;, W;,g) := H(gi)m (1)

17Es 1a8t sich zeigen, daB folgende Postulate geniigen, um zwangsweise zu der folgenden
funktionalen Form zu gelangen: H(-) hingt nur von der Wahrscheinlichkeitsverteilung
ab, ist stetig in p mit Maximum fiir p = 1/2 und erfiillt die Anforderung der Additivitat
(Vgl. Rényi, S. 441.).

'8 Der Begriff der Entropie stammt urspriinglich aus der theoretischen Physik.

%Vgl. Abschnitt 4.



Abbildung 1: Entropiefunktion fiir n = 2
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Wegen H(z) = H(1 - z) fir z €]0, 1[ gilt
| Wi —W; |
max{W;, W;}
| W; — Wi |
= H(g )i 21
(gj) max{W], Wt}
D.h. WD ist symmetrisch in ¢ und j. Fir W/ > W; > W; und festes g;
erhilt man2°
(W =Wl W= Wl | Wam Wy | _ [ Wim W
max{W,, W;} wl =W max{W;, W;}
also WD(W/, W,,q:) > WD(W;,W;,gi). Bei gegebener Beschiftigtenver-
teilung und Ansteigen des Lohnsatzes in der oberen Lohngruppe steigt also
auch WD wie gefordert. Fiir § > 0 gilt offenbar
1 < 1
max{W; + 8§, W; + 6} = max{W;, W;}

20 n o nté fn
Dan<k = 3 <5 firé >0

WD(W;,W;,q:) = H(gi)




und somit WD(W,; + 6, W, + 6, 9:) < WD(W;, W;, g;). Steigt also der Lohn-
satz in allen Lohngruppen gleichm&8ig an, so verringert sich die ausgewie-
sene Lohndifferenzierung aufgrund des dann héheren allgemeinen Lohnni-
veaus. SchlieBlich iiberzeugt man sich durch Einsetzen in (1), daB fiir alle
A €]0, +o0f gilt:

W D(AW;, A\W;, gi) = WD(W;, W;, gi)
und
W D(W;, W;, AB;, AB;) = WD(W:, W;, Bi, B;).

W D(W;, W, g;) erfiillt also alle oben aufgefiihrten Anforderungen und kann
als MafBzahl fiir Lohnnivellierungstendenzen ins Auge gefaft werden.

4 Verallgemeinerung auf n Lohngruppen

Durch die Verallgemeinerung der oben eingefiihrten Entropiefunktion ist es
moglich, die LohnstrukturmaBzahl W D fiir n Lohngruppen zu definieren.?!
Fiir einen Gewichtsvektor?? (z1,...,z,) (d.h. Y0, z; = 1 und =; €0, 1[ fiir
i=1,...n) sei die Entropie H, wie folgt definiert:?*

n

1
Ho(z1,...,2,) i= Zz,-logn .

=1 ¢

H, kann wie im Fall von zwei Variablen stetig in den Rand des Einheits-
simplex fortgesetzt werden.?* H, ist also insbesondere stetig, beliebig oft
differenzierbar im Inneren des Polyquaders und es gilt:

1 1
max Hy(z1,...,2,) = Hn(;,...,;) =1
Ferner hat die allgemeine Entropiefunktion die Symmetrieeigenschaft

Ho(zy, .o %iy oy, 2n) = Ho(Z1, .0, 25,00, Tiy o0, T0)

#1Zur Herleitung der allgemeinen Entropiefunktion vgl. Feinstein (1958) oder Theil(1971),
S. 640f.

*21n der Informationstheorie spricht man eher von Wahrscheinlichkeitsvektoren.

3 Diese Definition unterscheidet sich von der Standardfassung durch die verwendete Basis
n des Logarithmus, um eine Skalierung auf [0, 1] zu gewihrleisten.

24 Hierzu verwendet man limz—o = log % =0.



und es gilt schliefllich noch:
H.(0,...,0,1,0,...,0) =0

Wie im Fall fiir zwei Lohngruppen bezeichne W; den Lohn und B; die An-
zahl der Beschiftigten in Lohngruppe i. Der Anteil der Beschiftigten g; in
Lohngruppe ¢ ergibt sich dann aus der Gleichung:
Jp— Bi
% ;:1 BJ

Als natiirliche Verallgemeinerung des Entropiemafles der Beschiftigtenver-
teilung auf zwei Lohngruppen H(g;) erhdlt man nun das Entropiemaf der
Beschiftigtenverteilung auf n Lohngruppen BV := Hyp(¢1,...,9n), welches
wiederum den Informationsgehalt der Beschaftigtenverteilung widerspiegelt.

Der Ausdruck | Wi — W; | aus (1) kann nicht unmittelbar auf den Fall
von n Lohngruppen tibertragen werden, da hierin die Information iiber das
Lohngefiige und die Lohnspanne vereinigt sind. Fiir mehr als 2 Lohngrup-
pen lassen sich diese Gréflen getrennt ausweisen. Ohne Beschrinkung der
Allgemeinheit seien die Lohngruppen in steigender Folge angeordnet, d.h. es
gelte W7 < Wy < ... < W,. Fir das Lohngefiige betrachtet man zunichst

die n — 1 relativen Lohndifferenzen?®
4= Wipi - W;
YW, —Wy
Es lige nun nahe, den Informationsgehalt des Lohngefiiges durch die Ent-
ropie der Verteilung der relativen Lohndifferenzen H,_1(di,...,dn-1) zu

messen. Dieses Mafl wire jedoch stark abhingig von n, da mit einer wach-
senden Anzahl von Lohngruppen W,, d,_1 und d; immer gréfler und W,
immer kleiner wiirde, d.h. die Entropie wiirde abnehmen. Da damit ein
Vergleich von Verteilungen mit einer unterschiedlichen Anzahl von Lohn-
gruppen nicht mehr moglich wire, wihle ich eine leichte Abwandlung, die
eine geringere Abhéingigkeit von n und mehr Robustheit gegeniiber ,,Aus-
reiflern® erwarten lafit.

Hierzu schliet man an beiden Enden der Verteilung von Wi, ..., W, ein
vorgegebenes Quantil (etwa 5%), zumindest aber einen Lohnsatz aus und
erhilt eine gekiirzte Folge W, < Wy 41 < ... < W,,,.% Sei m:=ny — ny

2D.h. es gilt Yo, di=1

% Dies hat den zusitzlichen Vorzug, daB die in Abschnitt 6 benutzten nichtparametrischen
Schitzverfahren fiir Quantile asymptotisch konsistent sind im Gegensatz zu entspre-
chenden Schatzern fir Maximalwerte. Siehe hierzu Bickel und Freedman (1981) und
Efron und Tibshirani (1986), S. 61.



und berechnet man nun analog zum obigen Vorgehen fiir 1 < < m

Wiz1 — W;

d,‘ =
Wy, — Wy,

so ist LG := Hp(dy,...,dn) ein Schitzer des Informationsgehaltes der
Lohnsatzverteilung.

Wiinschenswert wire natiirlich ein zumindest asymptotisch von n un-
abhingiges Mafl des Informationsgehaltes der Beschiftigten- bzw. Lohn-
satzverteilung.

Ein solches Maf wire etwa fiir die durch ihre Dichte f(z) gegebene Lohn-
satzverteilung wie folgt konstruierbar: Man teilt die Menge der méglichen
Ausprigungen (hier etwa das Intervall |0, +o0[) in &quidistante Intervalle
der Lange 3 ein. Fir k € IN sei pyy := P(W € [£, kH1[ die Wahrschein-
lichkeit fiir W im Intervall [, £2() zu liegen. Diese wird durch die relativen
Hiufigkeiten fiir die gezogene Stichprobe approximiert. Es gilt dann folgen-

des asymptotische Resultat:?7
lim (ika log, L l§g2 N)= /oo f(z)log, —1—dz,
N—co i — PNk 0 f(z)

falls das Integral auf der rechten Seite der Gleichung existiert. Dieses Mafl
wire also insbesondere asymptotisch von n unabhingig. Um verniinftige
Approximationen zu erhalten miifite aber einerseits N groB sein und ande-
rerseits die Grofle n der gezogenen Stichprobe wiederum ein Vielfaches von
N betragen, um gute Schitzer fiir pyx zu erhalten. Diese Bedingungen sind
bei Untersuchung der Lohnstruktur auf Grundlage von aggregierten Daten
nicht gegeben. Dagegen ist an eine Anwendung dieses MafBes bei der Be-
trachtung von Lohnstrukturen auf der Basis von Individualdaten zu denken.
Dies bleibt weiteren Arbeiten zum Thema vorbehalten.

Der Skalierungsfaktor LS := &WLM%L ist schlieBlich ein asymptotisch

von n unabhingiger Schitzer fiir die relative Lohnspanne, die zusammen
mit LG dem Term % in (1) entspricht.

Durch die Normierung aller drei Komponenten auf das Intervall [0, 1]
wird ein Vergleich fiir verschiedene Lohnstrukturen méglich, solange diese
auf einer vergleichbaren Klasseneinteilung beruhen und die mogliche Verzer-
rung durch unterschiedliche Stichprobengréfien beriicksichtigt wird. Aller-

dings mufl darauf hingewiesen werden, daf§ der Verzicht auf die Beriicksich-

2Tvgl. Rényi (1966), S. 476.



tigung extremaler Quantile dazu fiihrt, da§ nur Lohnstrukturen mit minde-
stens etwa 10 Lohngruppen sinnvoll untersucht werden k&nnen.

Zusammenfassend ergibt sich nun mit den Bezeichnungen von oben die
Mafzahl fir n Lohngruppen wie folgt:

WD(W,,...,Wn,Bi1,...,Bn) = WD(Wi,...,Wn,01, .1 9n)

Wn, —Wan
= Hlg1, o 09n)  Hu(dy,o o) - 52020 (2)
= BV.-LG-LS

Diese verallgemeinerte Mafzahl der Lohndifferenzierung geniigt den im
Abschnitt 2 aufgefiihrten Anforderungen, soweit diese auf den Fall von n
Lohngruppen iibertragbar sind. Man erhdlt in der Mafizahl WD somit
einen Indikator, der drei wesentliche BestimmungsgroBen von Lohnstruk-
turen erfafit. In BV := H,(g1,...,9n) wird die Information iiber die Be-
setzung der einzelnen Lohngruppen gemessen, LG := H,(d1,...,dy,) mit
die Information®® iiber die relativen Lohnpositionen und der Skalierungsfak-
tor Kvﬂw_ﬂl driickt die relative Spannweite der Lohnpositionen aus. Fir

empirisc;fe Untersuchungen lassen sich diese drei Einflufigréfen natiirlich
auch getrennt ausweisen und ermoglichen damit eine detailliertere Interpre-
tation des Gesamtindikators W D. Dann entspricht dem Konzept eines von
der Beschiftigtenverteilung unabhéngigen Lohnstrukturmafles, wie es sich
etwa im bereinigten Variationskoeffizienten?® findet, der Term LG aus dem
W D-MaB. Im Gegensatz zu diesem Entropiemaf lassen sich im Variations-
koeflizienten die Einflisse der einzelnen Komponenten nicht direkt ablesen.
Auflerdem geniigt der Variationskoeffizient nicht der Forderung nach Sym-
metrie und nach Anwachsen mit einer zunehmenden Gleichverteilung der
Beschiftigten auf die einzelnen Lohngruppen.

Im folgenden hypothetischen Beispiel fiir fiinf Leistungsgruppen (G1 -
G5) weisen die hier eingefiihrte Maizahl WD und der Variationskoeffizient
ein gegenldufiges Verhalten auf. Im Beispiel wurden fiir die beiden Zeit-
punkte ¢; und t; gleiche Lohnsitze in Hoéhe von 1DM fiir G1, 2DM fiir G2,
..., 5DM fiir G5 unterstellt. D.h. sowohl das Lohngefiige als auch die abso-
lute Lohnspanne blieb konstant. Lediglich die Verteilung der Beschiftigten
hat sich wie in Schaubild 2 ausgewiesen verindert. Wéahrend WD Kklei-

28Zur informationstheoretischen Interpretation und Herleitung der Entropiefunktion vgl.
auch Topsce(1974). :

2D h. der Variationskoeffizient wird fiir eine unterstellte konstante Beschiftigtenstruktur
berechnet. Vgl. Thiehoff (1987), S. 183 und Gerfin (1978).
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ner wird, also dem optischen Eindruck einer zunehmenden Nivellierung ent-
spricht, steigt der Variationskoeffizient an. Die Teilmafizahlen fiir das Lohn-
gefiige und die relative Lohnspanne in WD bleiben dabei konstant, da die
Verdnderungen nur aus der Beschiftigtenverteilung herriihren.

Abbildung 2: Zwei hypothetische Beschiftigtenverteilungen
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Natiirlich 148t sich aus diesem einfachen Beispiel keine Aussage der Art
ableiten, dal WD das ,bessere“ Mafl der Lohndifferenzierung sei. Doch
spricht das unterschiedliche Verhalten in diesem Beispiel® dafiir, bei der
Analyse von Lohnstrukturen auch Mafle auf der Basis von Entropiefunktio-
nen hinzuzuziehen.3! Einer solchen Untersuchung, dem Vergleich mit dem

%Fin hypothetische Beispiel mit hnlichen Merkmalen 1i8t sich auch leicht fiir den Fall
einer ausschlieflichen Anderung des Lohngefiiges bei konstanter Beschiftigtenverteilung
generieren.

31Schon in einer der ersten Untersuchungen der Lohnstruktur fir die Bundesrepublik
Deutschland weist Lampert (1963) darauf hin, ,,...daB sich zur Darstellung einer Lohn-
struktur die Verwendung mehrerer Mafle nebeneinander empfiehlt, weil jedes Ma8 spe-
zifische Vor- und Nachteile hat.“
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Variationskoeffizienten und der Frage der statistischen Interpretation der
Ergebnisse sind die beiden folgenden Abschnitte gewidmet.

5 Die sektorale Lohnstruktur der BRD 1970-89

Fiir die Anwendung dieses Lohnstrukturmafles bot sich aufgrund der ver-
gleichsweise giinstigen Datenlage die sektorale Lohnstruktur der BRD an.3?
Aufgrund von Quartalsdaten von 1970 bis 1989 fiir Beschiftigte®® und fiir
Bruttostundenléhne mannlicher Arbeiter®® wurde das oben eingefiihrte In-
formationsmaf} berechnet. Zugrundegelegt wurden dabei 13 Sektoren nach
der SYPRO-Gliederung.3® Obwohl die verwendeten Primardaten u.U. zu
Verzerrungen der MaBzahl fithren kénnen, insbesondere da die tatsichlich
geleisteten Arbeitsstunden nicht eingehen, erlauben sie doch eine erste Aus-
sage liber die Qualitat des neuen Mafles. Zum Vergleich wurde auch die
Zeitreihe der Variationskoeffizienten berechnet. Die Entwicklung beider
MafBe im Zeitablauf von 1970 bis 1989 ist in Schaubild 3 ausgewiesen.3®
Der Variationskoeffizient weist iiber die beobachtete Zeitspanne eine
stindige Zunahme der intersektoralen Lohndifferenzierung aus, wenn man
einmal von dem leicht riickldufigen Verlauf fiir die Jahre 1972 und 1973 ab-
sieht. Demgegeniiber zeigt das W D-Maf und insbesondere auch seine drei
Komponenten ein deutlich differenzierteres Bild. Zundchst 148t sich hier
keine gleichméBige Zunahme der Differenzierung der Lohnstruktur erkennen.
Vielmehr beobachtet man fiir 1973 eine deutliche Nivellierungstendenz, die
- wie die Schaubilder 4 und 5 zeigen — ihren Ursprung sowohl im Lohngefiige
wie auch in der relativen Lohnspanne hat. Eine Ursache dafiir sind sicher
die iiberdurchschnittlichen Lohnsteigerungen der Niedriglohnbranchen. Bei

32Finen Uberblick iiber verschiedene Untersuchungen zur intersektoralen Lohnstruktur
geben auch Gerlach und Hiibler (1985).

33Quelle: Statistisches Bundesamt, Wiesbaden, Fachserie 4, Reihe 4.1. Wegen der Ande-
rung der Berichtserstattung zum Januar 1977 wurden fiir den Zeitraum von 1970 bis
1976 die Daten der Riickrechnung absoluter Zahlen des Monatsberichts im Bergbau und
Verarbeitenden Gewerbe des Statistischen Bundesamtes, Wiesbaden 1978, verwandt.

**Quelle: Statistisches Bundesamt, Wiesbaden, Fachserie 16, Reihe 2.1.. Die Daten sind
um Uberstundenzuschlige bereinigt.

3Im einzelnen waren dies: Bergbau (21), Eisenschaffende Industrie (27), Maschinen-
bau (32), Straflenfahrzeugbau (33), Elektrotechnik (36), Eisen-, Blech- und Metallwa-
ren (38), Chemische Industrie (40), Holzverarbeitung (54), Papier- und Pappverarbei-
tung (56), Kunststoffwaren (58), Textilgewerbe (63), Bekleidungsindustrie (64) und
Nahrungs- und GenuBmittelindustrie (68+69).

% Dargestellt sind jeweils gleitende Durchschnitte vierter Ordnung.
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Abbildung 3: LohnstrukturmaBe
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einer steigenden Inflationsrate wie nach dem ersten Olpreisschock ergibt sich
dann die Moglichkeit einer zunehmenden Lohndifferenzierung bei gleichzei-
tigem starken Ansteigen aller Nominallhne.

Der Anstieg des W D-MafBes 1983 entsteht aufgrund eines umgekehrten
Mechanismus. Schaubild 4 zeigt, daBl nach einem vorangegangenen Riick-
gang der Differenzierung des Lohngefiiges nun wieder eine stirkere Diffe-
renzierung erfolgt. Dieser Effekt wird verstirkt durch eine stark wachsende
Lohnspanne, wie sie Schaubild 5 ausweist. Beim Vergleich der beiden Zeitrei-
hen fir die Differenzierung des Lohngefiiges und die relative Lohnspanne
stellt man fest, dafl der hier zu zwei Zeitpunkten festgestellte Gleichlauf

beider Variablen nicht der Regelfall ist.

Fir das Entropiemal BV der Beschiftigtenverteilung auf die einzel-
nen Sektoren zeigt sich schlieBlich eine generelle Nivellierungstendenz, d.h.
Konzentration auf gewisse Sektoren, die jedoch quantitativ nicht so stark
ausgeprigt ist wie die Schwankungen in den beiden anderen Komponenten

LG und LS des W D-MaBes.
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Abbildung 4: Lohngefiigekoeffizient
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Zusammenfassend 138t sich konstatieren, dafl die im Variationskoeffizi-
enten ausgewiesene deutliche Zunahme der intersektoralen Lohndifferenzie-
rung im Zeitablauf durch das W D-Ma$ nicht bestitigt wird.3” Andererseits
erlauben die einzelnen Komponenten des W D-Maf8es eine differenziertere
Analyse der Entwicklung der Lohnstruktur. Im folgenden Abschnitt wird
nun auf die statistische Bewertung der berechneten Mafzahlen eingegangen.
Insbesondere wird ein nichtparametrisches Verfahren vorgestellt, um Stan-
dardabweichungen und Konfidenzintervalle fiir die berechneten Mafzahlen
zu bestimmen. Mit diesem Verfahren wird auch ein Test auf signifikante
Verdnderungen der Mafzahlen konstruiert. Auflerdem wird ein Test auf si-
gnifikante Verdnderungen von reinen Entropiemafien wie BV oder LG her-
geleitet.

3" Die beobachteten qualitativen Unterschiede der Entwicklung findet man auch bei Be-
trachtung des bereinigten Variationskoeffizienten auf Basis der Beschiftigtenverteilung
von 1970.1 und eines bereinigten Entropiemafles, fiir das die Komponente BV konstant
mit ihrem Wert fiir 1970.1 fortgeschrieben wird.
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Abbildung 5: Lohnspannenkoefﬁzient
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6 Zur Bewertung der empirischen Ergebnisse

Die Bewertung und Interpretation der empirischen Ergebnisse — insbeson-
dere der beobachteten Verdnderungen - erfordert neben der Zeitreihe der
Mafzahl selbst auch eine Aussage iiber die ,Qualitit® dieser Reihe. Ubli-
cherweise wird in der Statistik die , Qualitit“ eines Verteilungsmafes durch
seine Standardabweichung bzw. durch die Angabe eines Konfidenzinterval-
les zu einem vorgegebenen Konfidenzniveau beschrieben.

Selbst wenn man plausible Annahmen iiber die Verteilung der Grundge-
samtheit besitzt, ist es jedoch in der Regel nicht méglich, daraus analytisch
die Verteilung der betrachteten Statistik zu bestimmen. Dies gilt insbe-
sondere fiir das hier diskutierte Lohndifferenzierungsmaf ebenso wie fiir den
gebriduchlicheren Variationskoeflizienten. Daher werden in der Regel fiir den
Variationskoeffizienten auch keine Standardabweichung oder Konfidenzin-
tervalle ausgewiesen. Um trotz der geschilderten Schwierigkeit Schitzwerte
fir Standardabweichung und Konfidenzintervalle der gemessenen Statisti-
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ken angeben zu kdnnen, werden nichtparametrische Verfahren verwandt. Es
handelt sich dabei um den auf Quenouille (1949, 1956) und Tukey (1958)
zuriickgehenden Jackknife-Schitzer der Standardabweichung und das von
Efron (1979) eingefiihrte Bootstrap-Verfahren.38

Beide Verfahren beruhen auf folgendem Prinzip: aus den zur Berechnung
des betrachteten Parameters verwandten Daten werden Teilmengen benutzt,
um fiir diese den gleichen Parameter zu berechnen. Daraus erhilt man
eine empirische Verteilung des Parameters, die in den beobachteten Daten
begriindet ist. Diese Verteilung wird nun benutzt, um Schitzer fiir die
Standardabweichung des berechneten Parameters zu erhalten.

Fir den Jackknife-Schétzer erhdlt man die benutzten Teilmengen da-
durch, daB man jeweils einen Datenpunkt unberiicksichtigt 148t. In der
hier betrachteten Anwendung erhilt man somit bei n Lohngruppen neben
der Mafzahl selbst eine Verteilung von n Schitzwerten 67(,') firn—1dern
Lohngruppen. Daraus berechnet sich dann der Jackknife-Schéitzer fiir die
Standardabweichung des entsprechenden LohnstrukturmafBes als

. n—1 - - z
GIACK = ( ~ > (0 - 9(-))2> ,
i=1

wo 63(,) das arithmetische Mittel der é(i) ist.

Fiir den Bootstrap-Schatzer wird eine grofere Menge von Teilmengen der
beobachteten Daten zugelassen. Es wird zufillig eine grofie Zahl (in der Re-
gel mindestens 1000) von Teilmengen der GréBe n aus den Daten gezogen;
die Ziehung erfolgt hierbei ,mit Zuriicklegen“, d.h. einzelne Datenpunkte
konnen in den gezogenen Teilmengen wiederholt auftreten. Fiir die gezoge-
nen Teilmengen wird wieder der Wert des Parameters berechnet. Man erhilt
somit eine empirische Verteilung, die aufgrund der groBen Zahl von Beobach-
tungen neben der Schitzung der Standardabweichung auch die Schitzung
von Konfidenzintervallen zuldBt.>*® Die unmittelbare Schitzung von Kon-
fidenzintervallen aus der Bootstrap-Verteilung 148t sich in einigen Féllen
durch die Beriicksichtigung von Asymmetrie verbessern. Diese Methode
wird von Efron®® als ,bias-corrected percentile method“ eingefiihrt. Hall

38 Fiir eine Einfilhrung in diese und weitere nichtparametrische Schitzverfahren vgl. auch
Efron (1982). Eine gute Einfiihrung in die Thematik bietet auch Stine (1989). Amemiya
(1986) beschreibt kurz eine Anwendung des Bootstrap-Verfahrens zur Schitzung von
Konfidenzintervallen fir NLS-Schatzer.

*¥Vgl. hierzu auch Efron (1982), S. 78.

*®Vgl. Efron (1982), S. 82.
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(1988) vergleicht die asymptotischen Eigenschaften verschiedener Bootstrap-
Schitzer fiir Konfidenzintervalle. Er kommt zu dem Ergebnis, dafl in einer
grofilen Klasse von Fragestellungen die aus der Bootstrap-Verteilung von
V/(n)(8 — 8)/a* geschitzten t-percentile Konfidenzintervalle bessere Ap-
proximationseigenschaften haben als die einfache percentile method, vor-
ausgesetzt, es liegen stabile Schitzer fir o* vor. Dies ist im Fall des Varia-
tionskoeffizienten durch den Jackknife-Schitzer gegeben, so daB hier auch
t-percentile Konfidenzintervalle geschitzt werden konnen.

LaBt sich die untersuchte MafBzahl als Wert eines Funktionals der (un-
bekannten) Verteilung der Grundgesamtheit darstellen, so liefert Bootstrap-
ping eine Monte Carlo Approximation des nichtparametrischen Maximum
Likelihood Schitzers der interessierenden Gréfle, falls es eine Transformation
auf die Standardnormalverteilung gibt. Diese braucht jedoch nicht bekannt
zu sein.*! D.h. gehen sowohl die Gréfle der gezogenen Stichprobe als auch
die Anzahl der Bootstrap-Ziehungen aus der Stichprobe gegen unendlich,
so konvergiert der resultierende Bootstrap-Schitzer gegen den tatsichlichen
Wert des Parameters. Dieses ,Bootstrap-Paradigma® ist fiir den Variati-
onskoeffizienten offensichtlich erfiillt, da dieser der Quotient aus Varianz
und Mittelwert der entsprechenden Verteilung ist. Das MaB der relativen
Lohnspanne LS ist asymptotisch die Differenz zweier Quantilsgrenzen der
Verteilung geteilt durch eine Quantilsgrenze, li8t sich also vermdoge der In-
versen der kumulierten Dichtefunktion der Verteilung als Funktional der
Verteilung darstellen. LS geniigt also auch dem Bootstrap-Paradigma. Fiir
Entropiemafe gilt dies in der strengen Form nur fiir die in Abschnitt 4 dis-
kutierte Alternative zu den hier verwandten Maflen BV und LG, die jedoch
fiir kleine Stichproben nicht anwendbar ist. Doch la8t die im folgenden dar-
gestellte Simulation eine Anwendung auf BV und LG im vorliegenden Fall
als legitimiert erscheinen.

Die Giite der geschétzten Intervalle wurde fiir das hier verwandte Ent-
ropiemafl der Lohnsatzverteilung LG und den Variationskoeffizienten durch
Simulation auf einer Lognormalverteilung gepriift. Die Ergebnisse sind in
Tabelle 1 zusammengefaft.

Fiir die empirischen Werte wurden 1.000.000 mal jeweils 13 identisch
unabhingig lognormalverteilte!? Zufallszahlen gezogen und daraus der Va-

*1Vgl. Efron (1982), S. 33. Ein Beweis der asymptotischen Konsistenz der Bootstrap-
Schitzer fiir einige Klassen von Funktionalen findet sich in der Dissertation von Lohse
(1984) und der dort zitierten Literatur. '

*2Mit Mittelwert 12.24 und Varianz 1.51.
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Tabelle 1: Simulationsergebnisse

Variationskoeftizient | Entropiemaf
Erwartungswert
— empirisch 0.098 0.839
Standardabweichung
— empirisch 0.020 0.063
— Jackknife 0.019 0.103
— Bootstrap 0.017 0.143
Konfidenzintervall
— empirisch [0.066,0.133] [0.721,0.928]
— Bootstrap 78.00% 98.60%
— bias-corr. Boots. 79.38% 90.36%
— t-percentile 81.34% n.a.

riationskoeffizient bzw. LG*3 berechnet. Der empirische Erwartungswert
ist dann jeweils das arithmetische Mittel der 1.000.000 Schitzungen. Die
ausgewiesenen empirischen Schatzer der Standardabweichung und des Kon-
fidenzintervalls zum Niveau 90% sind die entsprechenden Parameter der ge-
nerierten diskreten Verteilungen des Variationskoeffizienten bzw. von LG.

Fir die ausgewiesenen Jackknife- und Bootstrap-Schitzer wurden 5.000
Stichproben gezogen, aus denen wiederum je 1.000 Bootstrap-Ziehungen
vorgenommen wurden. Die ausgewiesenen Werte fiir die Schitzer der Stan-
dardabweichung sind die arithmetischen Mittel aus den Schétzern fiir die
5.000 gezogenen Stichproben. Fiir die Konfidenzintervalle ist der Anteil
derjenigen Bootstrap-Konfidenzintervalle zum Niveau 90% angegeben, die
den geschdtzten Erwartungswert enthalten. Fiir den Variationskoeffizienten
wurden auch Konfidenzintervalle nach der ,,accelerated bias-corrected per-
centile method“4* bestimmt, die jedoch keine nennenswerte Verbesserung
gegeniiber der bias-corrected percentile method ergaben. Die gleichfalls ge-
testete Methode der kiirzesten Konfidenzintervalle*> ergab keine brauchba-
ren Werte.

Analoge Simulationen wurden auch fiir die anderen Komponenten des
W D-Mafles BV und LS sowie fiir verschiedene theoretische Verteilungen

*3Fir LG wurden jeweils die 11 zentralen Werte berficksichtigt.
*ygl. Efron (1987), S. 178.
Vgl Hall (1988), S. 936.
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Tabelle 2: Siginifikanz von Verdnderungen des W D-Mafles

Zeitraum WD-Ma8 | BV | LG | LS
1972.1-1974.1 - 0 - -
1974.1-1976.1 + )| o |+
1982.1-1984.1 + ()| + +
1986.1-1987.4 ) )| o)
1972.1-1989.4 0 0 - +

der Grundgesamtheit durchgefithrt. Die deutliche Uberschitzung der Stan-
dardabweichung durch Jackknife- und Bootstrap-Schatzer trat hierbei nur
fir LG auf. Fiir LS ist eher eine leichte Unterschitzung festzustellen. Fiir
LG und BV sind die Standardschétzer der Konfidenzintervalle in der Regel
konservativ. Hier fiihrt die bias-corrected percentile method zu besseren Er-
gebnissen. Fiir LS hingegen sind die geschdtzten Bootstrap-Konfidenzinter-
valle eher zu klein. Dies mag seine Ursache in der geringen Stichprobengrofie
haben.

Um Aussagen iiber die Signifikanz von Verdnderungen des W D-Mafes
oder des Variationskoeffizienten machen zu kénnen, bietet sich ebenfalls ein
Bootstrap-Schiatzer an. Dazu betrachtet man die gemeinsame Verteilung
von Lohnsitzen und Beschiftigten fiir zwei Zeitpunkte. Durch Bootstrap-
Ziehungen® erhilt man eine Verteilung der Differenzen fiir das betrachtete
Ma$8. Hieraus lassen sich wieder Konfidenzintervalle bestimmen, aus denen
Aussagen iber die Signifikanz von Veranderungen ableitbar sind.

Diese Untersuchung wurde mit jeweils 2.000 Bootstrap-Ziehungen fiir
die Entwicklung des W D-Mafles und seiner Komponenten in fiinf Zeitin-
tervallen vorgenommen. Daraus wurden mit der bias-corrected percentile
method Konfidenzintervalle zum Niveau 90% bestimmt. Tabelle 2 weist die
betrachteten Zeitintervalle und die Signifikanz der Verdnderungen fiir das
W D-Ma8 und seine Komponenten aus. Eine zum gegebenen Niveau signi-
fikante Zunahme der Mafzahl ist dabei mit +, eine signifikante Abnahme
mit — ausgewiesen. Ist die Verdnderung nicht signifikant, so wird eine 0
eingetragen. Tendenzen, die zum gegebenen Niveau nicht signifikant waren,
sind in Klammern ausgewiesen.

*SHierbei werden immer Paare von Variablen fiir die beiden Zeitpunkte gezogen, um der
intertemporalen Abhingigkeit der beobachteten Gréfien Rechnung zu tragen.
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Die Abnahme der im W D-MaB ausgedriickten Lohndifferenzierung im
Zeitraum 1972.1-1974.1 wird somit als signifikant zum Niveau 90% ausge-
wiesen. Noch deutlicher wird die in Schaubild 3 dargestellte Entwicklung
des W D-Mafes fiir die Zunahmen von 1974.1-1976.1 und 1982.1-1984.1
bestitigt, wihrend die Abnahme 1986.1-1987.4 zum gegebenen Niveau nicht
signifikant war. Fiir den groBen Zeitraum 1972.1-1989.4 kann keine signi-
fikante Zunahme der intersektoralen Lohndifferenzierung bestétigt werden.
Allerdings weisen die einzelnen Komponenten des W D-Mafles teilweise dif-
ferierende Entwicklungen auf. So ist fiir den Zeitraum 1972.1-1989.4 eine
signifikante Zunahme der relativen Lohnspanne LS neben einem siginifikant
riickgingigem MaB der Differenzierung des Lohngefiiges LG festzustellen.

Fiir die Betrachtung der Verinderung der Entropiemafie BV und LG
im W D-MaSB bietet sich noch ein anderer Ansatz an. Ebenso wie man den
erwarteten Informationsgehalt einer Verteilung durch die Entropie messen
kann, liBt sich auch der erwartete Informationsgehalt der Verinderung ei-
ner Verteilung messen.*” Dieses Ma8 ist fiir den Ubergang von der durch
den Wahrscheinlichkeitsvektor p = (py, ..., pn) gegebenen Verteilung auf die
durch ¢ = (q1,-..,qn) gegebene durch

n
I(q:p):= Zq.-logfjf
i=1 ¢

definiert. Sind die Wahrscheinlichkeitsvektoren p und g elementweise iden-
tisch, so nimmt I(q : p) erwartungsgemifl den Wert 0 an. Andererseits zeigt
man unter der Voraussetzung, daBl die p; und ¢; paarweise verschieden sind,
daf I(q: p) positiv ist.

Seien hierzu zunéchst alle ¢; > 0. Fiir die Funktion f(z) := z—log(1+2)
gilt wegen f(0) = 0 und f'(z) > O fiir alle z > 0, daB fiir positives z f(z) > 0
sein mufl. Setzt man nun a; := %ﬁ, so gilt somit:

I(q:p)=ZQif(ai)20 7

und I{qg: p) = 0 & p; = ¢ fir alle ¢ € {1,...,n}. Durch Ubergang zu
Grenzwerten sieht man, dafl diese Resultate auch giiltig bleiben, wenn fiir
ein ¢ p; > ¢q; = 0 gilt.

Es gilt also I(g : p) = — > =, ¢ilog(l + a;). Ersetzt man log durch
den natiirlichen Logarithmus In, dann liefert die Entwicklung von In in seine

*"Vgl. Theil (1971), S. 641.
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Taylorreihe wegen > | ¢ia; = 0 die Approximation

pi — ¢;)?
22 Q)

i=1

Diese Approximation ist giiltig fiir | p; — ¢; |<| ¢i | fiir alle i. 2n - I(q : p) ist
also fiir kleine Verinderungen der Verteilungen x2-verteilt.
In Schaubild 6 sind der Lohngefiigekoeflizient LG mit dem bias-corrected

Bootstrap-Konfidenzintervall zum Niveau 90% als gleitende arithmetische
Mittel aus vier Quartalen, 2n - I(d : d_4) und der kritische Wert der x2-
Verteilung mit 9 Freiheitsgraden zum Niveau 90% dargestellt.

Abbildung 6: Lohngefiigekoeffizient und Informationsveranderung
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Hieraus ergibt sich, dafl der Informationsgehalt der Veridnderung der
durch die relativen Lohndifferenzen ausgedriickten Lohnsatzverteilung im
Verlauf von einem Jahr nur fiir folgende Zeitpunkte signifikant positiv war:

1971.1, 1971.3, 1974.1 und 1981.1.
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7 Schlufibemerkungen und Ausblick

In dieser Arbeit wurde ein auf der Entropiefunktion begriindetes Maf der
Lohndifferenzierung diskutiert. Im Vergleich zum gebriuchlicheren Variati-
onskoeffizienten zeigt sich ein abweichendes Bild der Entwicklung der inter-
sektoralen Lohnstruktur in der Bundesrepublik Deutschland fiir den Zeit-
raum 1970-1989. Insbesondere ist die durch den Variationskoeffizienten
ausgewiesene Zunahme der intersektoralen Lohndifferenzierung durch die
Betrachtung von Informationsmafien nicht belegbar.

Wie schon in der Einleitung kurz angesprochen, messen Lohnstruktur-
mafe Verhiltnisse zwischen Verteilungen in den einzelnen Lohngruppen.
Damit einher geht einerseits ein Informationsverlust, indem anstelle der
tatsdchlichen Verteilung einer Lohngruppe nur deren arithmetisches Mit-
tel in die Statistik eingeht. Andererseits ist insbesondere bei einer geringen
Anzahl von Lohngruppen die Annahme einer stetigen Verteilung der beob-
achteten Statistik duBerst fragwiirdig, so daB eine Ubertragung der oben
eingefiihrten Qualitdtsmafle etwa fiir qualitative Lohnstrukturen mit nur
drei Gruppen wenig ratsam erscheint, wihrend die Simulation mit jeweils
13 normalverteilten Zufallsvariablen die oben ausgewiesenen Werte als zu-
verldssig belegen. :

In einer weiteren Arbeit mochte ich daher versuchen, daf hier eingefiihrte
Dispersionsmaf explizit als Dispersionsmaf von Verteilungen zu verallgemei-
nern, um dann etwa auf der Grundlage der Daten des sozio6konomischen
Panels zu dezidierten Aussagen liber die Entwicklung der Lohnstruktur in
der Bundesrepublik Deutschland gelangen zu kdnnen.

Auflerdem werde ich die hier eingefiihrte Methodik auch auf die Un-
tersuchung weiterer Lohnstrukturen anwenden. Hierbei ist insbesondere an
regionale und qualifikatorische Lohnstrukturen gedacht. Durch die Nor-
mierung des W D-Mafles wird aber auch der Vergleich von Lohnstrukturen
(etwa der intersektoralen oder qualifikatorischen Lohnstruktur in verschie-
denen Lindern der Européischen Gemeinschaft) ermoglicht.

Schlieilich erméglicht es das durch die Entropiemafle eingefiihrte infor-
mationstheoretische Konzept der Lohnstruktur auch, Fragen der Art zu un-
tersuchen, ob die bestehende Lohnstruktur der zugehérigen Verteilung der
Arbeitsproduktivititen angemessen ist.
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