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Vorwort

Das ifo Institut begleitet seit seiner Grindung im Jahr 1949 das aktuelle Wirt-
schaftsgeschehen durch seine regelméafligen Konjunkturumfragen und Konjunk-
turprognosen. Daneben hat das ifo Institut aber immer auch Aufsatze zur me-
thodischen Basis seiner Konjunkturforschung veréffentlicht. Die hier prasentier-
te Auswahl von ifo Schnelldienst-Artikeln aus dem Zeitraum 1999 bis 2007
betreffen folgende Interessensgebiete:

- ifo Konjunkturumfragen,

- ifo Konjunkturanalyse und Prognose,

- Wachstum und Konjunktur in der langerfristigen Perspektive,

- Statistische Grundlagen: Volkswirtschaftliche Gesamtrechnungen und Preise.

Die ausgewahlten Artikel schlagen dabei zunachst einen Bogen von den Spezi-
fika der ifo Konjunkturumfragen zu den methodischen Problemen von Konjunk-
turanalyse und -prognose. Dabei wird besonders auf die Charakteristika der ifo
Konjunkturprognose eingegangen. Ein weiterer Themenkreis befasst sich mit
ausgewahlten langerfristigen Wirtschaftsproblemen im nationalen wie auch im
internationalen Rahmen. Last but not least wird auf die wirtschaftsstatistischen
Grundlagen der Konjunkturforschung eingegangen. Hierzu zahlen etwa die
Preis- und Volumenrechnungen in den Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnun-
gen oder die Besonderheiten der harmonisierten Verbraucherpreisstatistik in
Europa.

Mit diesem Sammelband soll die angesprochene Thematik, die bisher nur im
ifo Schnelldienst veréffentlicht wurde, einem breiteren Leserkreis zuganglich
gemacht werden. Die Autoren waren oder sind Mitarbeiter der Abteilung Kon-
junktur und Finanzmarkte bzw. der Abteilung Unternehmensbefragungen des
ifo Instituts. Hans-Werner Sinn ist Prasident des ifo Instituts.






Kapitel 1
Konjunkturumfragen






»ifo Geschéftsklimaindex auf Flnfiahres- AbD. 1

hoch« und »ifo Index auf héchstem Stand

Hans-Werner Sinn und Klaus Abberger

Wirtschaftswachstum in Deutschland und ifo Geschaftsklima
(Saisonbereinigte Werte)

seit Mai 2000« sind nur zwei Uberschrif-
ten aus einer Reihe von ahnlich lautenden 5,0
Meldungen, mit denen in der Presse die ifo
Geschaftsklimawerte vom Januar betitelt
wurden. Vielfach wird nun die Frage ge- 3.0
stellt, ob dieser hohe Stand des Indexes 20
auch ein ahnlich hohes Wachstum wie im
Jahr 2000 erwarten lasst? Und wenn nicht,
warum nicht? So titelt auch Sebastian 00
Dullien in der Financial Times Deutschland

%

4,0

1,0

»ifo-Rekorde ohne Rekordwachstum« und 10
argumentiert dann, dass die Firmen von ifo 2,0
ja nur befragt werden, ob sie eine Verbes- 20
serung, eine Konstanz oder eine Ver- T3

schlechterung ihrer Lage sehen. Der Autor
schlieBt, dass ein hoherer Geschéaftskli-
maindex anzeigt, dass der Aufschwung an
Breite gewinnt, aber nicht unbedingt wie
stark das Wachstum zulegt.

Der Schluss von Sebastian Dullien ist grundsatzlich richtig.
Etwas technischer formuliert, ist das ifo Geschéaftsklima ei-
ne Art Diffusionsindex, der in erster Linie die Breite des Auf-
schwungs misst. Man kann den Wert des Geschéftsklimas
deshalb nicht unmittelbar in eine Wachstumsrate des Brut-
toinlandsprodukts Ubertragen.

Neben der Konstruktion des Klimaindexes liegt dies daran,
dass die von den Unternehmen abgefragte Lageeinschét-
zung eine relative Aussage beinhaltet. Fur die Unternehmer
ist eine gute Geschéftslage heute nicht notwendigerweise
dasselbe wie vor einigen Jahren, denn die allgemeine wirt-
schaftliche Situation hat sich ja auch verandert: So wuchs
die Wirtschaft in den Jahren von 2001 bis 2005 mit durch-
schnittlichen realen Wachstumsraten von 0,7%, wahrend
sie in den Jahren von 1995 bis 2000 um real durchschnitt-
lich 2% wuchs. Mdglicherweise ist heute fur die Unterneh-
men gut, was friher als unbefriedigend galt. Man wird ja be-
scheiden.

Obwohl all dies grundsétzlich zu konzedieren ist, ist die
Prognosekraft des ifo Indexes fur das wirtschaftliche
Wachstum doch erheblich. Die Meldungen der Firmen wer-
den namlich nicht nur saldiert, sondern auch gewichtet.
Wie stark eine Meldung in das Gesamtergebnis eingeht,
hangt zum einen von der GréBe der Firma und zum ande-
ren von dem »Einfluss« ihrer Branche auf die wirtschaftli-
che Entwicklung ab, der in der Regel durch die Brutto-
wertschoépfung gemessen wird. Durch die Messung der
Diffusionsbreite des Aufschwungs in Kombination mit der
Gewichtung lassen sich mit dem ifo Geschaftsklima durch-
aus Ruickschlisse auf die Starke des konjunkturellen
Wachstums in Deutschland ziehen. Ja, der Index eignet

(S S
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(rechte Skala)
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1) Veranderung gegentiber dem jeweiligen Vorjahresquartal in %, saison- und arbeitstaglich bereinigt.
2) Quartalsdurchschnitte.
Quelle: Statistisches Bundesamt, ifo Konjunkturtest.

sich mit allen Vorbehalten sogar flir numerische Voraus-
schétzungen der Wachstumsrate.

Abbildung 1 zeigt, wie stark der Zusammenhang zwischen
dem Wert des ifo Klimaindexes und dem Wachstum des rea-
len Bruttoinlandsproduktes tatsachlich ist. Es ist deutlich er-
kennbar, dass das Geschaftklima die konjunkturelle Situa-
tion in Deutschland recht zuverlassig anzeigt. Beflurchtun-
gen, dass der Zusammenhang zwischen ifo Geschaftskli-
ma und dem tats&chlichen Wirtschaftswachstum verloren
gegangen sein konnte, haben eine geringere praktische Be-
deutung, als es theoretische Uberlegungen erwarten lassen.
Naturlich gibt es immer wieder mal ein, zwei Quartale, flr
die der Index etwas anderes zeigt, als die Zahlen des Sta-
tistischen Bundesamtes. Dennoch kann der Zusammen-
hang schwerlich enger sein, als es in der Abbildung zum
Ausdruck kommt.

Dabei muss man bedenken, dass der ifo Indikator we-
sentlich friher vorliegt als die vergleichbaren Daten des
Statistischen Bundesamtes. Der ifo Index wird zwdlfmal
im Jahr jeweils innerhalb des Berichtsmonats veroffent-
licht, und er wird, abgesehen von gelegentlichen Anpas-
sungen des Gewichtungsschemas an die aktuelle Wirt-
schaftsstruktur und minimalen Korrekturen der Saison-
schwankungen, nicht revidiert. Das Statistische Bundes-
amt hingegen verdffentlicht nur Quartalszahlen. Die ers-
te Vorabmeldung kommt etwa 45 Tage nach Ablauf des
Berichtsquartals. Detailliertere Ergebnisse gibt es nach
etwa 55 Tagen. Man gewinnt also mit dem ifo Index ei-
nen Informationsvorsprung gegenuber der amtlichen Sta-
tistik von im Mittel ca. sieben Wochen, wenn man vom
Quartalsende rechnet, und elf Wochen, wenn man vom
zweiten ifo-Ergebnis in der Quartalsmitte rechnet. Daru-
ber hinaus werden die Zahlen des Statistischen Bundes-

59. Jahrgang - ifo Schnelldienst 4/2006
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Im Blickpunkt

amtes im Laufe der folgenden vier Jahre Abb. 2

regelmaBig revidiert, weil zunachst nur Uber

Wirtschaftswachstum im Euroraum und ifo Geschéftsklima
(Saisonbereinigte Werte)

vorlaufige Schatzungen berichtet wird. Wie
Jan Jacobs und Jan-Egbert Sturm (2005)! 60 P
empirisch nachgewiesen haben, eignet

sich der ifo Indikator sogar dazu, die Rich- 50
tung der Revisionen des Statistischen Bun- 4,0
desamtes beim Produktionsindex zu prog- 50
nostizieren.

2,0
Das heiBt nicht, dass der ifo Index die Da- 10
ten des Statistischen Bundesamtes erset-
zen kann. Esist schlieBlich die Aufgabe des 00 efy”
Amtes, das Bruttoinlandsprodukt moglichst 1,0
genau zu ermitteln. Fur die Konjunkturana- 20

lyse erganzen die ifo-Umfragen die amtli-
chen Daten jedoch in optimaler Weise.

93 94
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1) Veranderung gegeniiber dem jeweiligen Vorjahresquartal in %, saison- und arbeitstaglich bereinigt.
2) Quartalsdurchschnitte.

Quelle: Eurostat, ifo Konjunkturtest.

Von einem guten Fruhindikator erwartet

man, dass er konjunkturelle Wendepunkte

rechtzeitig anzeigt und dass er moglichst

glatt verlauft, damit die wirtschaftliche Situation rasch und
zuverlassig eingeschatzt werden kann. Beide Anforderun-
gen werden vom ifo Geschéaftsklima erflillt. Es sendet frih-
zeitig deutliche Signale Uber die Verfassung der konjunk-
turellen Entwicklung aus.

Das ifo Geschaftsklima eignet sich nicht nur fur die zuver-
l&ssige Einschatzung der deutschen Konjunktur, sondern
auch fur die Prognose der wirtschaftlichen Entwicklung in
der Eurozone. Abbildung 2 zeigt eine erstaunlich enge Kor-
relation mit der Wachstumsrate des Euroraumes. Kein Wun-
der, dass der Index in einer Umfrage, die Reuters im Jahr
2005 unter 30 Okonomen in der Eurozone durchfiihrte, zum
wichtigsten Konjunkturindikator Europas gekurt wurde. »Ger-
man Ifo is Europe’s most important business indicator,
schreibt die Agentur.2 Wie die Abbildung zeigt, weist ein
Wendepunkt im ifo Geschéftsklima auch flr die Eurozone
auf eine Richtungsanderung hin. So wurde das Anziehen
der Konjunktur im Verlauf des Jahres 2003 vom ifo Ge-
schaftsklima bereits Ende 2002 angezeigt. Als sich dann die
wirtschatftliche Entwicklung im Jahr 2004 wieder verlang-
samte, hatte sich das Geschéftsklima bereits wieder abge-
kihlt. Seit Sommer 2005 steigt das ifo Geschéftklima nun
von neuem an. Dies ist ein hoffnungsvolles Signal flr die
Konjunktur im Euroraum.

Der Grund fUr die Uber die deutschen Grenzen hinausrei-
chende Prognosekraft des »Ifo«, wie der Index in der in-

1 J. Jacobs und J.-E. Sturm, »Do Ifo Indicators Help Explain Revisions in
German Industrial Production?«, in: J.-E. Sturm, und T. Wollmershauser,
(Hrsg.), Ifo Survey Data in Business Cycle and Monetary Policy Analysis,
Physica-Verlag, Heidelberg 2005.

2 Laut einer Reuters-Umfrage unter 30 europaischen Volkswirten zum Jah-
resbeginn 2005, verdffentlicht als Agenturmeldung am 31. Januar 2005.

ifo Schnelldienst 4/2006 - 59. Jahrgang

ternationalen Presse genannt wird, liegt ohne Zweifel in der
hohen innereuropaischen Exportquote des deutschen ver-
arbeitenden Gewerbes, dessen Meldungen den Schwer-
punkt des Indikators bilden. Wenn die deutsche Industrie
einen Aufschwung vermeldet, dann muss es ihren Kun-
den gut gehen, und zu den Kunden gehoéren nicht nur deut-
sche, sondern auch andere europdische Firmen. Der In-
dex ist also geradezu ein Spiegelbild der européischen Kon-
junkturlage.

Der ifo Index ist nun Uber 30 Jahre alt. Uber Jahrzehnte
hinweg wird er nach einer festen Methode erhoben. Mit gro-
Bem Aufwand pflegt das ifo Institut den Berichtskreis von
etwa 7 000 monatlichen Nennungen. Wir gewahrleisten ein
sehr hohes Mal3 an Kontinuitéat der beteiligten Unternehmen,
weil wir sie mit Sonderauswertungen fur die jeweiligen Bran-
chen bedenken. Immerhin wird der Index ja intern auf mo-
natlich Uber 150 Branchen heruntergebrochen. Die groBe
zeitliche Persistenz der Erhebung und der Umstand, dass
in drei Jahrzehnten nicht ein einziger Monat zu finden ist, in
dem ifo seine Indexwerte nicht punktlich verdffentlicht hat-
te, haben weltweit ein Vertrauen in die Qualitat des Indexes
geschaffen, fir das es unter den Konjunkturindikatoren nur
wenige vergleichbare Beispiele gibt.



Ein Uberblick iiber die neuere wissenschaftliche Literatur

Klaus Abberger und Klaus Wohlrabe

Das ifo Geschéaftsklima ist ein viel beachteter Indikator fiir die konjunkturelle Entwicklung in

Deutschland. Es ist daher auch immer wieder Gegenstand von wissenschaftlichen Analysen, in

denen verschiedene Eigenschaften des Geschaftsklimas untersucht werden. Im Zentrum des In-

teresses steht dabei hdaufig die Verwendung des Indikators zu Prognosezwecken. So widmet etwa

der Sachverstandigenrat zur Begutachtung der gesamtwirtschaftlichen Entwicklung in seinem Jah-

resgutachten 2006/2007 dem ifo Geschiftsklima einen Abschnitt. Der Beitrag gibt einen Uber-

blick iiber die wissenschaftliche Literatur, die sich mit dem ifo Geschéaftsklima auseinandersetzt

und seine Prognoseeigenschaften beurteilt.

Das ifo Institut fUhrt seit seiner Griindung
im Jahre 1949 Unternehmensbefragun-
gen durch. Anfang der siebziger Jahre
wurde auf Basis des ifo Konjunkturtests
das ifo Geschéaftsklima als Konjunkturin-
dikator entwickelt. Seither wird das Ge-
schéaftsklima fur die gewerbliche Wirt-
schaft Deutschlands vom ifo Institut mo-
natlich ver6ffentlicht. In seiner langen Ge-
schichte war es regelmaBig Gegenstand
von wissenschaftlichen Untersuchun-
gen. Auch das 1960 unter Mitwirkung
von ifo gegriindete Centre for Internatio-
nal Research on Economic Tendency
Surveys (CIRET) hat Wissenschaftlern
durch die Organisation von Konferenzen
und der Herausgabe von Zeitschriften
ein Forum geboten, in dem die Metho-
den und Ergebnisse von Konjunkturum-
fragen, wie der des ifo Instituts, regelma-
Big diskutiert wurden. Der vorliegende
Beitrag stellt einen kurzen Literaturtber-
blick Uber die wissenschaftlichen Aufséat-
ze der letzten Jahre dar, die sich mit der
Prognosequalitat des ifo Geschaftskli-
mas beschéftigt haben. Diskutiert wer-
den nur die Studien, die in den letzten
Jahren entstanden sind.

Mitarbeiter des ifo Instituts flihrten und
flhren ebenfalls regelmaBig Analysen zu
diesem Thema durch. Die Ergebnisse die-
ser Studien wurden in zahlreichen Bu-
chern, Schnelldienstartikeln und wissen-
schaftlichen Aufsatzen publiziert. Diese
Veroffentlichungen sollen aber nichtim Fo-
kus des vorliegenden Artikels stehen. Na-
mentlich erwdhnt sei hier nur eine frihe
Arbeit von Strigel (1985), da er als »Vater
des Geschaftsklimas« bezeichnet werden
kann, sowie ein neues englischsprachi-
ges Handbuch Uber die ifo Konjunktur-
umfragen von Goldrian (2007).

Konjunkturindikatoren, wie das ifo Ge-
schéftsklima, finden auch in der Offent-
lichkeit groBe Aufmerksamkeit und sind
Entscheidungs- und Orientierungshilfe in
vielen Bereichen. Dies stellt an jeden In-
dikator hohe Qualitdtsmerkmale. Von ei-
nem geeigneten Frihindikator kann man
verlangen, dass er (vgl. auch Abberger
2006, Fritsche und Stephan 2002 oder
Hinze 2003):

1. moglichst zeitnah vorliegt,

2. nach der Publikation keinen gréBeren
Revisionen unterliegt,

3. einen Vorlauf vor der zur beurteilenden
ZielgréBe besitzt; d.h. er sollte friihzei-
tig Signale Uber den kommenden Kon-
junkturverlauf geben,

4. eine stabile Vorlaufbeziehung besitzt,
S0 dass relativ sicher abgeschatzt wer-
den kann, wie frlihzeitig das Signal des
Indikators erfolgt und

5. ein moglichst deutliches Konjunktur-
signal enthalt; d.h. nicht interessieren-
de kurzfristige Schwankungen in der
Zeitreihe sollten das eigentlich interes-
sierende konjunkturelle Signal mog-
lichst wenig Uberdecken.

Die ersten beiden Eigenschaften aus die-
sem Katalog werden vom ifo Geschafts-
klima und den weiteren Ergebnissen der
ifo Konjunkturumfragen offensichtlich er-
fullt. Die Resultate der ifo Konjunkturum-
fragen werden in der letzten Woche ei-
nes betrachteten Monats publiziert und
in der Regel im Nachhinein nicht mehr
revidiert.

Die letzten drei Eigenschaften sowie un-
terschiedliche Anwendungsmadglichkeiten
sind in verschiedenen wissenschaftlichen
Artikeln untersucht worden. Diese gehen
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insbesondere der Frage nach, ob ein Indikator Uberhaupt
Gleich- bzw. Vorlauf bzgl. der Konjunktur (gemessen an ei-
ner Referenzreihe) besitzt oder ob er Wendepunkte zuver-
lassig vorhersagen kann. Der am haufigsten untersuchte Ge-
genstand ist, ob mit Hilfe eines Konjunkturindikators eine
quantitative Prognose (meist einer Wachstumsrate) durch-
gefuhrt werden kann.

Der Sachverstandigenrat hat in seinem Gutachten
2006/2007 in einer speziellen Untersuchung festgestellt,
dass das ifo Geschéaftsklima keine signifikante quantitative
Prognosekraft bzgl. der Wachstumsrate des Bruttoinlands-
produkts besitzt. Dies bedeutet, dass mit Hilfe des ifo-Indi-
kators ein autoregressives Modell als Messlatte nicht signi-
fikant verbessert werden kann. Ein Blick in die wissenschaft-
liche Literatur zeigt jedoch, dass die verwendeten Metho-
den und Referenzreihen sich durchaus unterscheiden. Je
nach Untersuchungsanordnung fallt die Beurteilung eines
Indikators unterschiedlich aus.

Dieser Artikel stellt einen kurzen Uberblick (ber die wissen-
schaftliche Literatur dar, in der das ifo Geschéftsklima oder
seine beiden Komponenten, Lagebeurteilung und Geschéfts-
erwartungen, Gegenstand der Forschung sind. In den Arti-
keln werden meist auch noch andere Indikatoren auf ihre
Eigenschaften untersucht, wir konzentrieren uns jedoch aus-
schlieBlich auf die ifo-Indikatoren und ihre Eigenschaften. Ein
Vergleich wird jeweils nur zum Referenzmodell gezogen. Fur
weitere Informationen sei auf die angegebene Literatur ver-
wiesen.

Da Konjunkturindikatoren generell nicht nur fur verschiede-
ne Zwecke eingesetzt werden, wie etwa der Wendepunkt-
prognose, der Richtungsprognose oder der quantitativen
Prognose, sondern sich auch innerhalb der verschiedenen
Zielsetzungen die Vorgehensweisen und die Untersuchungs-
designs erheblich unterscheiden kénnen, versuchen wir im
Folgenden eine grobe Kategorisierung der Anséatze. Abge-
sehen von den grundsatzlichen Prognosezielen, unterschei-
den sich die zur Prognose ausgewahlten Referenzzeitreinen
und die zur Prognose eingesetzten Methoden.

Die Referenzreihe

Zunachst dokumentieren wir die Referenzreihe in den jewei-
ligen Artikeln, die den Konjunkturverlauf darstellen soll. Wie
sich noch zeigen wird, sind die Ergebnisse durchaus sen-
sitiv bzgl. der gewahlten Referenzreihe und des Schéatzzeit-
raumes. Die Ergebnisse in der Tabelle zeigen, dass als Re-
ferenzreihe meist der Index der Industrieproduktion verwen-
det wird und hier insbesondere die Wachstumsrate. Der
Grund daflr ist, dass der Index monatlich erhoben wird
und nahezu alle Indikatoren ebenfalls monatlich verdffent-
licht werden. DarUber hinaus wird das verarbeitende Gewer-
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be haufig als der Konjunkturzyklen generierende Bereich an-
gesehen. Wird das Bruttoinlandsprodukt als Referenz ver-
wendet, mUssen die Indikatoren auf Quartalsebene aggre-
giert werden. Dies geschieht meisten mit einem Drei-Mo-
natsdurchschnitt. Erst neuere Zeitreihenmodelle wie in Mitt-
nik und Zadrozny (2005) erlauben es, gleichzeitig unter-
schiedliche Frequenzen zu verwenden.

Es ist wichtig, darauf hinzuweisen, dass sowohl die Veran-
derungsrate zum Vormonat (Vorquartal) als auch die Jahres-
wachstumsrate als Referenz dienen kénnen. Warum eine
bestimmte Wachstumsrate gewahit wurde, wird allerdings
h&ufig nicht inhaltlich begriindet. Neben dkonometrischen
Uberlegungen (Aspekt der Einheitswurzel, Phasenverschie-
bung) kdnnen auch Fragen der inhaltlichen Interpretation die
Auswahl einer bestimmten Wachstumsrate beeinflussen (vgl.
hierzu Nierhaus 1999). Neben der Bildung von Wachstums-
raten konnen aus Zeitreinen, aber auch mit anderen Me-
thoden konjunkturelle Komponenten, die dann prognosti-
ziert werden sollen, extrahiert werden. Eine Vorgehenswei-
se st etwa, die Abweichung von einem zu schatzenden Trend
zu verwenden. Wieder andere Ansatze versuchen, eine mog-
lichst glatte Konjunkturkomponente zu ermitteln, um eine
einfachere Analyse des Zustandes der Konjunktur zu errei-
chen. Ein Beispiel fur diese Herangehensweise ist der Indi-
kator EuroCOIN des Centre for Economic Policy Research
(vgl. http:\\www.cepr.org\\data\\eurocoin\).

Alle in der Tabelle aufgefuhrten Studien verwenden Zeitrei-
hen, die »endgultig« sind, d.h. sie unterliegen keiner Revisi-
on mehr. Die Industrieproduktion und das Bruttoinlandspro-
dukt werden zunachst mit einer Schatzung flr den entspre-
chenden Monat und dem Quartal angegeben und unterlie-
gen danach mehreren Revisionen. Ein Datensatz, der aus
einer ersten Schatzung und den darauf folgenden Revisio-
nen besteht, wird als Real-Time-Datensatz bezeichnet (vgl.
Dopke 2004). Ein guter Indikator sollte in der Lage sein,
diese Revisionen vorherzusagen, um zeitnah eine Einschét-
zung Uber die Entwicklung makrodkonomischer GréBen zu
liefern. In dem Artikel von Jacobs und Sturm (2005) wird
ein solcher Real-Time-Datensatz fir die Industrieproduk-
tion verwendet.

Die Methoden

Neben der verwendeten Referenzreihe spielen die einge-
setzten 6konometrischen Methoden eine Rolle in der Beur-
teilung der Eigenschaften von Indikatoren. Im Folgenden
werden wir diese kurz darstellen. Fir weitere Informationen
siehe Hamilton (1994), Nierhaus und Sturm (2005) oder Lit-
kepohl (2005).

Ob ein Indikator einen grundsatzlichen Erklarungsgehalt
bzgl. einer Referenzreihe besitzt, wird meist mit dem Kon-
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Konjunkturelle Referenzreihen und Untersuchungszeitraume

Artikel

Referenzreihe

Zeitraum

Dépke, Krédmer und Langfeldt (1994)

Industrieproduktion, saisonal, arbeitstaglich und um Trend
bereinigt.

1966:01-1992:12

Funke (1997)

Bruttoinlandsprodukt, Quartalswachstumsraten.

1971:IV-1995:1V

Dépke (1999)

Industrieproduktion, gleitender Durchschnitt von sieben
Monaten, Ausreier wurden ersetzt.

1962:01-1998:12

Langmantel (1999)

Reales Bruttoinlandsprodukt, jahrliche Wachstumsraten.

1965:1-1998:1V

Breitung und Jagodzinski (2001)

Industrieproduktion, saisonal und arbeitstaglich bereinigt,
jahrliche Wachstumsraten (log Differenzen).

1991:01-2001:06

Fritsche und Stephan (2002)

Industrieproduktion (ohne Bau), jéhrliche Wachstumsraten
(log Differenzen).

1978:01-1998:12

Hufner und Schroder (2002)

Industrieproduktion, saisonbereinigt, jahrliche Wachstums-
raten.

1991:12-2000:12

Hinze (2003)

Industrieproduktion, Bruttoinlandsprodukt, Vorjahresveran-
derungsraten.

1992-2002

Bandholz und Funke (2003)

Reales Bruttoinlandsprodukt, trendbereinigt (Band-Pass-

1971:1-2002:11

Filter), Output-Gap.

Benner und Maier (2004)

Industrieproduktion, jahrliche Wachstumsraten.

1991:01 2000:12
1968:01-2000:10

Schuhmacher und Dreger (2004) renzen)

Bruttoinlandsprodukt, jahrliche Wachstumsraten (log Diffe-

1978:11-2002:1

Fritsche und Kouzine (2005)

Industrieproduktion, Originalreihe und gleitender Durch-
schnitt von sieben Monaten, Ausreiller wurden ersetzt

1978:01-1999:12

Dreger und Schuhmacher (2005)

Industrieproduktion, saisonal nicht bereinigt, jahrliche
Wachstumsraten (log Differenzen).

1992:01-2004:12

Sachverstandigenrat (2005) (log Differenzen)

Industrieproduktion, Monats- und Jahreswachstumsraten

1994:01-2005:02

Mittnik und Zadrozny (2005)

Bruttoinlandsprodukt, erste Differenzen.

1970:1-2003:1V

Jacobs und Sturm (2005)

Industrieproduktion, Real-Time Datensatz.

1995:12-2003:08

Nierhaus und Sturm (2005)

Industrieproduktion, saisonal nicht bereinigt, Jahreswachs-
tumsraten (log Differenzen).

1991:01-2002:12

Kholodilin und Siliverstovs (2006)

Bruttoinlandsprodukt, annualisierte Jahreswachstumsraten.

1991:11-2004:1V

Sachverstandigenrat (2006)

reswachstumsraten.

Bruttoinlandsprodukt, saison- und kalenderbereinigt, Jah-

1970:1-2005:1V

Quelle: Zusammenstellung des ifo Instituts.

zept der Granger-Kausalitat analysiert. Bei diesem Ver-
fahren wird untersucht, ob der Indikator einen signifikan-
ten Erklarungsgehalt bzgl. der Referenzreihe besitzt. Es
ist jedoch wichtig, darauf hinzuweisen, dass Granger-Kau-
salitat nicht Kausalitat im philosophischen oder logischen
Sinne meint.

Zur Vorhersage von Rezessionen und Aufschwingen wer-
den meist Probit-Schatzungen und Markov-Switching-Mo-
delle verwendet. Zunachst werden die Wendepunkte einer
Zeitreihe, und somit auch ihre Rezessionsphasen, bestimmit.
Danach wird eine neue Zeitreine konstruiert. Befindet sich
die Volkswirtschaft in einer Rezession, so wird der Zeitreihe
zu diesem Zeitpunkt der Wert 1 zugeordnet, ansonsten 0.
Probit-Modelle sind in der Lage, solche so genannten bin&-
ren Modelle zu schéatzen. In diesem Rahmen wird geprift,
inwieweit der Konjunkturindikator die Rezessionen vorher-
sagen kann. Im Rahmen der Markov-Switching-Modelle wer-
den Wahrscheinlichkeiten berechnet, mit der sich die Volks-
wirtschaft in einer Rezession befindet.

Zur quantitativen Prognose werden entweder univariate oder
multivariate Zeitreihenmodelle verwendet. Das am haufigs-
ten eingesetzte Benchmark-Modell ist der autoregressive
Prozess (AR-Prozess). Hier wird die Zeitreihe durch eigene
verzogerte Werte erklart. Gute Konjunkturindikatoren ver-
bessern die Prognose dieses Modells, indem verzdgerte
Indikatorwerte in das Modell einflieBen. Im multivariaten Fall
wird meist ein bivariates vektorautoregressives (VAR-) Mo-
dell geschéatzt. Dieses besteht aus zwei Gleichungen, in
denen die zwei Zeitreihen wechselseitig abhangig von ver-
z6gerten Werten dargestellt werden. Diese Gleichungen (Vek-
toren) werden dann simultan geschatzt und zur Prognose
verwendet. Der Vorteil dieser Art multivariater Zeitreinen-
modelle ist, dass mogliche Feedback-Reaktionen explizit
modelliert und geschétzt werden kénnen.

Die oben vorgestellten Zeitreihenmodelle zur quantitativen
Prognose sind linearer Natur. In jungerer Zeit werden je-
doch auch fur die quantitative Prognose mehr und mehr
nichtlineare Zeitreihenmodelle, wie z.B. autoregressive Mar-
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kov-Switching-Modelle, verwendet. Fur Deutschland gibt es
noch keine explizite Analyse der Prognosemdglichkeiten die-
ser Modelle. Fur eine Anwendung auf den Euroraum siehe
Clavaria et al. (2006).

Die quantitative Prognose von Zeitreinen kann auf zwei Ar-
ten erfolgen. Bei der In-Sample-Prognose wird das Modell
mit allen zur Verfigung stehenden Daten geschétzt, um dann
einzelne Zeitpunkte innerhalb des Samples vorherzusagen.
Bei der Out-of-Sample-Prognose wird das Modell mit Da-
ten bis zu einem bestimmten Zeitpunkt t geschétzt und dann
eine Prognose Uber diesen Zeitraum hinaus (auBerhalb des
benutzten Samples) berechnet. Die Beurteilung der Quali-
tat von Indikatoren kann sich je nach verwendeter Progno-
seart stark unterscheiden. So kann es sein, dass ein Indi-
kator sehr gute Prognosen bei der In-Sample-Schéatzung lie-
fert, jedoch bei der Out-Of-Sample-Prognose sehr schlecht
abschneidet. Aufgrund der gréBeren Realitatsnéhe von Out-
Of-Sample-Prognosen werden diese am haufigsten in der
wissenschaftlichen Literatur verwendet.

Zur Beurteilung der Prognosequalitat eines Modells gibt es
in der Literatur verschiedene MaBe. Das am haufigsten ver-
wendete ist die Wurzel aus dem durchschnittlichen qua-
dratischen Prognosefehler (Root mean squared error =
RMSE). Je niedriger dieser ist, desto besser ist die Progno-
se. Da dieses Maf jedoch skalenabhéngig ist, setzt man es
meist ins Verhaltnis zu einem Referenzmodell (manchmal
auch als »naive Prognose« bezeichnet). Dieses skalenunab-
hangige MalB3 wird auch als Theil's U bezeichnet. Ein Wert
von Kleiner als 1 bedeutet, dass das Prognosemodell bes-
ser ist als das Referenzmodell. In den neunziger Jahren
sind Tests entwickelt worden, die untersuchen, ob der Un-
terschied der Prognosefehler zwischen zwei Modellen sta-
tistisch signifikant ist. Der am haufigsten verwendete Test
in der Prognoseliteratur ist der Diebold-Mariano-Test.

Die Koharenz mit der Referenzreihe und der
konjunkturelle Vorlauf

Bei der Untersuchung von Korrelationskoeffizienten des ifo
Geschéftsklimas im verarbeitenden Gewerbe mit der Refe-
renzreihe (vgl. jeweils die Tabelle) in Ddpke, Kramer und Lang-
feldt (1994) weist ifo einen Vorlauf von neun Monaten aus.
Ebenso ist der Test auf Granger-Kausalitat signifikant posi-
tiv. Die Autoren fUhren auch einen statistischen Test durch,
der zeigt, dass der Zusammenhang zwischen den Zeitrei-
hen Uber den Zeitverlauf konstant ist. Die Methode der Kreuz-
korrelationen wird auch in Breitung und Jagodzinski (2001)
verwendet. Ahnlich wie im Fall der Wendepunkte besitzt das
ifo Geschéaftsklima einen Nachlauf von einem Monat und die
Erwartungen einen Vorlauf von zwei Monaten. Der Test auf
Granger-Kausalitat fallt ebenfalls positiv aus. Eine Spektral-
analyse in Fritsche und Stephan (2002) zeigt, dass sowohl
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das Geschaftsklima als auch die Erwartungen fur die In-
dustrie eine hohe Koharenz mit der Referenzzeitreihe auf-
weist. DarUber hinaus zeigen die Autoren, dass die ifo-Indi-
katoren signifikant Granger-kausal sind und somit einen zu-
satzlichen Erklarungsgehalt besitzen. Zu den gleichen Er-
gebnissen kommen auch Hiifner und Schréder (2002), Hin-
ze (2003) sowie Dreger und Schumacher (2005).

Langmantel (1999) zeigt mit Hilfe des Konzepts der Gran-
ger-Kausalitét, dass das ifo Geschéftsklima einen signifikan-
ten Zusammenhang mit der Jahreswachstumsrate des rea-
len Bruttoinlandsprodukts besitzt. Hinze (2003) zeigt, dass
die ifo Geschéftserwartungen auf Basis des Konzepts der
Kreuzkorrelationen einen effektiven Vorlauf von zwei Quar-
talen aufweisen.

Die Vorhersage von konjunkturellen
Wendepunkten

Nach Dopke, Kramer und Langfeldt (1994) besitzt das ifo
Geschéftsklima einen durchschnittlichen Vorlauf von
5,33 Monaten bei den unteren konjunkturellen Wendepunk-
ten und 5,5 Monate bei den oberen Wendepunkten. Dage-
gen besitzt das ifo Geschaftsklima in Breitung und Jagod-
zinski (2001) einen durchschnittlichen Nachlauf von zwei Mo-
naten und die Geschéaftserwartungen einen Vorlauf von zwei
Monaten gegenuber der Jahreswachstumsrate der Indus-
trieproduktion.

Einen anderen Ansatz verfolgt Funke (1997). Mit Hilfe eines
Probit-Modells wird die Fahigkeit des ifo Geschéaftsklimas (in
Jahreswachstumsraten) fur die Vorhersage von Rezessio-
nen untersucht. Es zeigt sich, dass der Indikator eine Re-
zession im Durchschnitt mit einem Quartal (bezogen auf
die Quartalswachstumsrate des BIP) Vorlauf anzeigt.

Dopke (1999) erweitert den Ansatz von Funke (1997) um
eine dynamische Komponente. Angewendet auf die Indus-
trieproduktion kommt der Autor zu dem Schluss, dass das
ifo Geschéaftsklima und seine Bestandteile sehr schlecht ab-
schneiden und wenn, dann nur fUr eine sehr kurzfristige Prog-
nose von Rezessionen geeignet sind. Am besten wirden
noch die Erwartungen abschneiden.

Fritsche und Kouzine (2005) verwenden neben der Probit-
Analyse auch den Markov-Switching-Ansatz. Die Autoren
kommen zu dem Schluss, dass im Rahmen des Probit-Ver-
fahrens die ifo Erwartungen einen Vorlauf von drei Monaten
aufweisen. Jedoch verwenden die Autoren im Vergleich zu
Dopke (1999) die Zeitreihe der Hersteller von Zwischenpro-
dukten und nicht die Gesamtreihe des verarbeitenden Ge-
werbes. Wird jedoch das dynamische Modell verwendet,
steigt der Vorlauf auf sieben Monate. Diese Ergebnisse wer-
den durch den Markov-Switching-Ansatz bestétigt.
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Bandholz und Funke (2003) verwenden ein dynamisches
Faktormodell, um einen eigenen Konjunkturindikator zu kons-
truieren. Zur Berechnung dieses Index nutzen die Autoren
auch die Zeitreine der Beurteilung des Fertigwarenbestan-
des im verarbeitenden Gewerbe aus dem ifo Konjunkturtest.
Die Autoren zeigen im Rahmen eines Markov-Switching-An-
satzes, dass dieser Indikator besser in der Lage ist, Rezes-
sionen vorherzusagen, als das ifo Geschéftsklima.

Die quantitative Prognoseeigenschaft

Im Folgenden stellen wir eine Zusammenfassung der Ergeb-
nisse von Out-of-Sample-Prognosen dar. Dabei trennen
wir zwischen Industrieproduktion und Bruttoinlandsprodukt.
Die Reihenfolge der Artikelnennungen bestimmt sich nach
dem Erscheinungsjahr der Verdffentlichungen.

Industrieproduktion

Breitung und Jagodzinski (2001) schatzen ein bivariates VAR-
Modell und vergleichen dieses mit einem univariaten AR(p)-
Prozess. Rekursiv werden von 1999:01 bis 2001:06 30 Ein-
schrittprognosen berechnet. Wird das komplette bivariate
Modell zur Vorhersage benutzt (ohne Restriktionen), so
schneiden sowohl das ifo Geschéftsklima als auch die Er-
wartungskomponente schlechter als das Referenzmodell
ab. Wird jedoch ein reduziertes Modell zur Prognose ver-
wendet, indem die insignifikanten Parameter weggelassen
werden, so sind beide Indikatoren besser als das Referenz-
modell. Auch zeigt die Analyse, dass die Prognosen keine
systematischen Verzerrungen aufweisen.

Ahnlich gehen auch Fritsche und Stephan (2002) vor. Auch
sie schétzen ein bivariates Modell und vergleichen es mit
einem univariaten AR(p)-Prozess. Fur den Zeitraum von
1991:01 bis 1998:12 werden rekursiv drei und sechs Mo-
natsprognosen durchgefthrt. Im Durchschnitt liefert das ifo
Geschéftsklima der InvestitionsgUterindustrie, des verarbei-
tenden Gewerbes und die Erwartungen des verarbeiten-
den Gewerbes sowie der Hersteller von Zwischenprodukte
eine bessere Vorhersage als das Referenzmodell.

Wie in den beiden vorherigen Studien verwenden auch
HUfner und Schroder (2002) ein bivariates VAR-Modell, je-
doch ist die Lag-Struktur in dem Modell Uber den Zeitab-
lauf konstant. Als Referenzmodell wird hier der so genann-
te Random Walk benutzt, d.h. die Vorhersage ist einfach der
Wert der Vorperiode. Bei der rekursiven Prognose (1994:
01-2000:09) ist der Prognosehorizont jeweils eins, drei,
sechs, neun und zwolf Monate. Nach dem Kriterium Theil's
U sind die ifo Geschéaftserwartungen bis auf den Zwdlf-Mo-
natshorizont besser als die naive Prognose. Die Anwendung
des Diebold-Mariono-Tests zeigt jedoch, dass die Unter-
schiede nur fUr einen Horizont von sechs Monaten signifi-
kant sind.

Benner und Meier (2004) gehen noch einen Schritt weiter
als Hufner und Schréder (2002). Sie erweitern das bivaria-
te VAR- zu einem Vector-Error-Correction-Modell (vgl. LUt-
kepohl 2005) und bestimmen die Modellstruktur rekursiv.
DarUber hinaus verwenden sie nur die Informationen, die tat-
sachlich zum Prognosezeitpunkt vorliegen. Dagegen neh-
men Hufner und Schroder (2002) an, dass die ifo Geschéfts-
erwartungen flr den Prognosezeitraum schon bekannt sind
(also die tatsachlichen Werte benutzen). Bei zunachst kons-
tanter Modellstruktur erweisen sich die ifo Geschéaftserwar-
tungen schlechter als das autoregressive Referenzmodell
(Prognosezeitraum: 1994:01-2000:0). Wird das Schatzmo-
dell jedoch bei jeder Prognose neu bestimmt, so weisen
die ifo Erwartungen fur alle Prognosehorizonte niedrigere
RMSEs aus. Der Unterschied ist aber nach dem Diebold-
Mariano-Test nicht signifikant. Wird der Prognosezeitraum
zu 1996:01-2002:10 variiert, so sind die ifo Erwartungen fir
die Prognosehorizonte drei, sechs, neun und zwolf Mona-
te besser. Der Unterschied fUr den Neun-Monatshorizont
ist auch statistisch signifikant. Hier zeigt sich, dass schon
eine Verdnderung des Schétzzeitraumes zu einer unter-
schiedlichen Bewertung der Prognosegute eines Indikators
fUhren kann. In einer letzten Variation vergréBern die Auto-
ren den Schatzzeitraum. In der Periode von 1968 bis 2002
sind die ifo Geschéftserwartungen bis auf dem Zwolf-Mo-
natshorizont immer signifikant besser als das autoregressi-
ve Referenzmodell.

Der Sachverstandigenrat (2005) prognostiziert in seinem
Gutachten sowohl die Monats- als auch die Jahreswachs-
tumsrate mit Hilfe einer univariaten Gleichung. Im Rahmen
einer konstanten Modellspezifikation schneiden die ifo Er-
wartungen besser als die naive Prognose (AR(p)-Prozess)
fur die Jahreswachstumsrate der Industrieproduktion ab.
Jedoch ist dieser Unterschied nach dem Diebold-Mariano-
Test nicht signifikant. Wird die Wachstumsrate zum Vormo-
nat prognostiziert, ergibt sich, dass die ifo Erwartungen flr
einen Prognosehorizonten von einem, vier und sechs Mo-
nate signifikant bessere Ergebnisse als das Referenzmo-
dell liefern.

Zu einem anderen Ergebnis kommen Dreger und Schu-
macher (2005). Mit Hilfe eines bivariaten VAR-Modells lie-
fert das ifo Geschéaftsklima im Vergleich zu dem autoregres-
siven Referenzmodell nie eine statistisch signifikante bes-
sere Prognose. Leider werden keine BMSEs oder Theil's U
dargestellt, um festzustellen, ob der Indikator bessere Vor-
hersagen liefert.

Nierhaus und Sturm (2005) zeigen mit Hilfe eines univaria-
ten Modells, dass das ifo Geschéftsklima und seine Bestand-
teile besser als das Referenzmodell prognostizieren. Das
verwendete Modell unterscheidet sich gegentiber den an-
deren dadurch, dass hier auch saisonale Einflisse model-
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liert werden. Einen statistischen Test auf systematische Un-
terschiede der Prognosen geben die Autoren nicht an.

Den Aspekt von Revisionen der amtlichen Statistik und
deren Vorhersage untersuchen Jacobs und Sturm (2005).
Sie zeigen mit Hilfe eines Real-Time-Datensatzes, dass
die ifo-Zeitreinen zur Beurteilung der Produktion gegen-
Uber dem Vormonat und die aktuelle Geschéftslage ins-
besondere die erste Revision der Industrieproduktion vor-
herzusagen hilft.

Bruttoinlandsprodukt

Wahrend das Bruttoinlandsprodukt quartalsweise erhoben
wird, wird das ifo Geschaftsklima monatlich veroffentlicht.
Da die Standardzeitreihenmodelle jedoch voraussetzen, dass
die Zeitreihen mit gleicher Frequenz vorliegen, muss eine
Transformation erfolgen. Entweder wird das Bruttoinlands-
produkt auf Monatsebene interpoliert oder der Indikator auf
Quartalsebene aggregiert. Letzteres erfolgt meist Uber die
Durchschnittsbildung Uber drei Monate. In der Literatur hat
sich letzteres Verfahren durchgesetzt. Es muss jedoch dar-
auf hingewiesen werden, dass durch die Aggregation Infor-
mationen verloren gehen.

Langmantel (1999) zeigt mit Hilfe eines univariaten Schatz-
modells, dass die jahrliche Wachstumsrate des realen Brut-
toinlandsprodukts mit Hilfe des ifo Geschéftsklimas prog-
nostiziert werden kann. Der Autor verwendet jedoch keine
statistischen MaBe, um die Prognosequalitét zu beurteilen.
Er erklart verbal, warum bestimmte Abweichungen vom
tatsachlichen Wert eingetreten sind.

Hinze (2003) kommt zu dem Schluss, dass flr die Jahre
2001 und 2002 die ifo Geschéftserwartungen keine befrie-
digenden Ergebnisse im Rahmen eines bivariaten VAR-Mo-
dells liefern, obwohl der durchschnittliche relative RMSE bzgl.
des Referenzmodells kleiner als 1 ist.

Schuhmacher und Dreger (2004) verwenden ein univaria-
tes Modell, um die Jahreswachstumsrate des Bruttoinlands-
produkts vorherzusagen. Im Vergleich zu einem AR(p)-Pro-
zess als Referenzmodell besitzt das ifo Geschéftsklima flr
einen Prognosehorizont von vier Quartalen eine bessere
Prognosegute, jedoch erweist sich erneut, dass dieser Un-
terschied nicht statistisch signifikant ist.

Einen komplett anderen Ansatz verfolgen Mittnik und Za-
drozny (2005). Sie verwenden ein neues multivariates Zeit-
reihenmodell, welches erlaubt, Zeitreihen unterschiedlicher
Frequenzen gleichzeitig zu schatzen. Dies hat den Vortell,
dass die Indikatoren nicht aggregiert werden mussen und
S0 keine Informationen verloren gehen. Mit Hilfe dieses An-
satzes zeigen Mittnik und Zadrozny (2005), dass das ifo Ge-
schéftsklima und seine Bestandteile erheblich zur Verbes-
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serung der Prognose des Bruttoinlandsprodukts beitragen.
Das Prognosemal3 Theil’s U ist teilweise weit unter 1. Einen
formalen Test auf systematische Verbesserung fuhren die
Autoren jedoch nicht durch.

Ein univariates Prognosemodell wird in Kholodilin und
Siliverstovs (2006) zur Prognose der annualisierten Wachs-
tumsrate des BIP eingesetzt. Da sie einen Strukturbruch im
Jahr 2001 in der Zeitreihe feststellen, untersuchen sie so-
wohl die Prognoseleistung vor dem Jahr 2001, flr den Zeit-
raum 2001-2004 als auch fir den gesamten Zeitraum. Es
zeigt sich, dass das ifo Geschéftsklima und die Erwartun-
gen fur den Gesamtzeitraum fUr einen Prognosehorizont von
ein und zwei Quartalen bessere Prognosen liefert als das
Referenzmodell, was hier der langfristige Durchschnitt der
Wachstumsrate der Bruttoinlandsprodukts ist. Die Analyse
wurde auch mit den ersten Differenzen durchgefthrt, und
es zeigt sich, dass diese noch besser sind als die Ursprungs-
zeitreihe. In dem Prognosezeitraum 1998:1 bis 2001:I ist
die Vorhersagequalitat schlechter als im Bereich 2001:1l bis
2004:IV. Die ifo-Indikatoren sind fur die verschiedenen Zeit-
rdume unter den besten sieben Indikatoren von 58 (inklusi-
ve der ersten Differenzen). Es zeigt sich, dass insbesonde-
re die Differenzen erheblich zur Verbesserung der Progno-
se des BIP beitragen. Einen Test auf Signifikanz der Ergeb-
nisse mit Hilfe des Diebold-Mariano-Tests fuhren die Auto-
ren nicht durch, da sie der Ansicht sind, dass der Stichpro-
benumfang zu klein ist.

Das Gutachten des Sachverstandigenrates (2006) kommt
mit Hilfe eines univariaten Modells zu dem Schluss, dass das
ifo Geschéftsklima und seine Bestandteile keine signifikant
besseren Prognosen als das autoregressive Referenzmodell
liefern. Die Ergebnisse seien »befriedigend«, da die Theil's
U flr bis zu sechs Quartale kleiner als 1 seien, aber nicht
signifikant sind (Diebold-Mariano-Test). Die Prognosequali-
tat hat zum Ende der Zeitreihen eher abgenommen. Es ist
wichtig, darauf hinzuweisen, dass das Gutachten nur die Er-
gebnisse des ifo Konjunkturtest West verwendet. Ab 1991
beinhaltete die Referenzzeitreihe aber das gesamtdeutsche
Bruttoinlandsprodukt.

Bei der Bewertung der Studien in dieser Kategorie muss
noch beachtet werden, dass — der Diebold-Mariano-Test als
Nullhypothese verwendet — die durchschnittlichen Progno-
sefehler der beiden untersuchten Modelle gleich sind. Wird
diese Hypothese abgelehnt, ist eines der Modelle signifikant
»besser«. Wird die Nullhypothese nicht abgelehnt, ergibt sich
daraus aber noch nicht der Schluss, dass beide Modelle
gleich gut prognostizieren. Dies ruhrt aus der generellen
Konstruktionsweise solcher Tests her. Der Fehler, dass der
Test die Nullhypothese nicht ablehnt, obwohl sie tatsdch-
lich falsch ist, wird nicht kontrolliert.

Zu Beginn dieses Abschnitts wurde darauf verwiesen, dass
der unterschiedlichen Messfrequenz der Zeitreinen Rech-
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nung getragen werden muss. Gerade zu diesem Problem-
bereich gibt es neuere Forschungsansatze, so dass hier
in Zukunft ausgereiftere Methoden zum Einsatz kommen
koénnten.

ifo-Befragungsergebnisse als Bestandteile
anderer Indikatoren

Die ifo Konjunkturtestergebnisse werden nicht nur isoliert
untersucht, sondern sind auch Bestandteil von zusammen-
gesetzten Indikatoren. In den Handelsblatt-Indikator geht
der ifo Geschéaftsklimaindex fur das verarbeitende Gewer-
be mit einem Gewicht von 30% ein. Das ifo Geschéaftsklima
ist auch Bestandteil des deutschen Composite Leading In-
dicators der OECD. Letztere wurde u.a. in Kholodilin und Si-
liverstovs (2006) untersucht.

Die ifo-Indikatoren flieBen oftmals in so genannte Faktormo-
delle ein. In diesen werden einzelne Faktoren aus einer Viel-
zahl von Zeitreihen extrahiert, die dann als Konjunkturindi-
katoren verwendet werden. Die ifo-Indikatoren werden in
Faktormodellen u.a. in Schumacher und Dreger (2004),
Schumacher (2005), Schumacher und Breitung (2006) ein-
gesetzt. In Schumacher und Dreger (2004) wird das ifo Ge-
schaftsklima mit dem Faktormodell verglichen. Das Faktor-
modell liefert zwar relativ gesehen bessere Ergebnisse bzgl.
des Referenzmodells als das Geschaftsklima, jedoch ist die-
ser Unterschied nicht statistisch signifikant.

Fazit

Das Einsatzgebiet von Konjunkturindikatoren ist sehr weit
gesteckt. Es gibt zahlreiche Zielsetzungen, denen solche In-
dikatoren dienen sollen. Neben den verschiedenen Zielset-
zungen werden in wissenschaftlichen Untersuchungen aber
auch unterschiedliche ZielgroBen als Referenzzeitreinen und
verschiedene methodische Ansétze verwendet. Aus diesem
Umstand ergibt sich, dass eine Vielzahl von wissenschaft-
lichen Untersuchungen zum ifo Geschéaftsklima, als einem
der prominentesten Konjunkturindikatoren in Deutschland,
existiert. Trotz der beachtlichen Anzahl von Studien sind
die methodischen Méglichkeiten aber noch lange nicht aus-
geschopft. Die Resultate dieser Forschungsarbeiten sind
wichtig, nicht nur flr die Prognose an sich, sondern auch
fUr das Verstandnis der Indikatoren. Doch auch wenn das
ifo Geschéftsklima haufig als ein nutzlicher Indikator ange-
sehen wird, sollte man sich bei der Verallgemeinerung ein-
zelner Studienergebnisse in Bescheidenheit tben. Denn die
Zielsetzungen, denen die Indikatoren dienen sollen, sind viel-
seitig. Auf der anderen Seite muss sich jede einzelne Un-
tersuchung auf ein relativ enges Studiendesign beschran-
ken, so dass man aus jeder einzelnen Analyse nicht auf die
generelle »Prognosefahigkeit« der Indikatoren schlieBen soll-

te. Gerade das wird aber gerne getan, indem man aus den
Ergebnissen einer spezifischen Versuchsanordnung schlief3t,
welches »der beste«, »der bessere« oder ein »unbrauchba-
rer« Indikator ist.

Grundsatzlich kénnte man versuchen, einen Indikator wie
das ifo Geschéftsklima auf eine bestimmte enge Zielset-
zung hin zu optimieren. Dies kdnnte etwa dadurch gesche-
hen, dass die Unternehmensmeldung Uber ein zielgerich-
tetes Gewichtungsschema aggregiert wird, so dass sie
fur einen Zweck optimal ist. Auch die Quantifizierung der
dreistufigen kategorialen Unternehmensmeldungen kénn-
te zweckgebunden optimiert werden. Gerade die Quanti-
fizierung kategorialer Umfrageergebnisse ist ein groBes
eigenstandiges Forschungsgebiet. Aus der vorliegenden
Literaturdarstellung soll es aber ausgegrenzt bleiben, da
es ein eigenstandiger Bereich ist. Das ifo Institut verwen-
det mit der so genannten Saldenmethode ein einfaches,
aber sehr effektives Quantifizierungsverfahren. Es hat sich,
wie die verwendete Methodik generell, als ein Uber viele
Anwendungen und Zielsetzungen hinweg nutzliches Ver-
fahren bewahrt. Zudem besitzt es den Vorteil, dass es ein
luzides Verfahren ist, das auch durch Dritte nachvollzogen
und interpretiert werden kann.

Der vorliegende Uberblick tiber die wissenschatftliche Lite-
ratur zeigt, dass das ifo Geschéftsklima fur viele Problem-
felder der Konjunkturanalyse gewinnbringend eingesetzt
werden kann. Diese Vielseitigkeit gepaart mit dem transpa-
renten Konstruktionsprinzip sind sicherlich wesentliche Grin-
de fUr die Popularitat des Geschéftsklimas.
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der Konjunktur

Klaus Abberger und Wolfgang Nierhaus

Das ifo Geschiftsklima fiir die gewerbliche Wirtschaft ist ein viel beachteter Indikator fiir die
Konjunktur in Deutschland. Im ifo Schnelldienst Nr. 3/2007 wurde bereits auf die speziellen Vor-
laufeigenschaften des Geschiaftsklimas an konjunkturellen Wendepunkten eingegangen (vgl. Ab-
berger und Nierhaus 2007). Als Referenzreihe diente die zyklische Komponente des realen Brut-
toinlandsprodukts (BIP). Im folgenden Beitrag sollen weitere wichtige Eigenschaften des Geschafts-
klimas in Bezug auf die gesamtwirtschaftliche Produktion aufgezeigt werden. Neben einer Unter-
suchung im Zeitbereich erfolgt eine vertiefte Datenanalyse im Frequenzbereich.

Mit Konjunkturindikatoren soll das zyk-
lische Wirtschaftsgeschehen in markt-
wirtschaftlichen Systemen mdglichst
zeitnah und zutreffend beschrieben wer-
den. Konjunkturzyklen sind Schwankun-
gen des Auslastungsgrades des ge-
samtwirtschaftlichen Produktionspoten-
tials (Wachstumszyklus). Jeder Zyklus
besteht aus einer Aufschwungs- und ei-
ner Abschwungsphase, wobei die ein-
zelnen Phasen durch untere bzw. obe-
re Wendepunkte miteinander verbunden
sind. Aufschwungsphasen sind dadurch
gekennzeichnet, dass die laufende
Wachstumsrate der gesamtwirtschaftli-
chen Produktion gegentber der Vorpe-
riode Uber der des Produktionspotenti-
als liegt (zunehmende Kapazitatsauslas-
tung), Abschwungsphasen umfassen
sowohl Phasen mit absolut sinkender
Produktionstatigkeit als auch Phasen mit
— gemessen an der Potentialrate — un-
terdurchschnittlich zunehmender Pro-
duktionstéatigkeit (abnehmende Kapazi-
tatsauslastung). Obere Wendepunkte
sind dort, wo die Kapazitatsauslastung
maximal ist, untere Wendepunkte dort,
wo die Kapazitatsauslastung ihr Mini-
mum hat. Interpretiert man den Trend-
wert des realen Bruttoinlandsprodukts
(BIP) als eine nichtstrukturelle Schatzung
des Produktionspotentials, so lasst sich
der Konjunkturzyklus aquivalent an der
Abweichung des BIP vom Trend mes-
sen. Die Wendepunkte werden nunmehr
durch den maximalen Abstand des BIP
vom Trend definiert.

Konjunkturindikatoren lassen sich nach
ihrem zeitlichen Zusammenhang mit
dem zyklischen Geschehen in vorlaufen-
de (leading), gleichlaufende (coincident)
und nachlaufende (lagging) Indikatoren
klassifizieren. Von besonderer Wichtig-

keit sind naturgeman die vorlaufenden
Indikatoren (sog. Frihindikatoren). Ein
besonders prominenter Frihindikator fr
die konjunkturelle Entwicklung in
Deutschland ist das ifo Geschéftsklima.
Es wird als Mittelwert aus den beiden
Komponenten »Geschaftslage« und
»Geschaftserwartungen fir die nachs-
ten sechs Monate« berechnet. Die bei-
den Komponenten spiegeln die gegen-
wartige Situation und die Aussichten der
im Konjunkturtest befragten Unterneh-
men wider. Sie werden deshalb mitein-
ander verbunden, um sichtbar machen
zu kdnnen, aus welcher konjunkturellen
Situation heraus eine bestimmte Antizi-
pation abgegeben wird.” So bedeutet
die Antizipation »etwa gleich bleiben«in
einer Boomphase naturgemaR etwas
anderes als in einer Rezession, namlich
Fortdauer des Booms oder Fortdauer
der Rezession (vgl. Goldrian und Strigel
1989, 360).

Im Folgenden soll auf die Qualitat des ifo
Geschéftsklimas fur die gewerbliche Wirt-
schaft (hochaggregiertes Ergebnis flr die
Bereiche Industrie, Bauhauptgewerbe,
GroB- und Einzelhandel) als konjunktu-
reller Frihindikator eingegangen werden.
Als Referenzreihe wird das vierteljahrliche
reale Bruttoinlandsprodukt (BIP) im Zeit-
raum 1970 bis 2006 herangezogen. Da
es amtliche BIP-Werte vor dem Jahr 1991
nur fir Westdeutschland gibt, werden die
fehlenden gesamtdeutschen Werte durch

1 Konkret wird das ifo Geschaftsklima nach der For-
mel [(GL + 200)(GE + 200)]/2 — 200 ermittelt, wo-
bei GL den Saldo aus den positiven und negati-
ven Meldungen zur aktuellen Geschéftslage be-
zeichnet und GE den Saldo aus den positiven und
negativen Meldungen zu den Geschéftsaussichten
in den néchsten sechs Monaten. Zur Vermeidung
von negativen Werten in der Wurzel werden die Va-
riablen GL und GE jeweils um die Konstante 200

erhoht.
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entsprechende Verkettung west- bzw. ge-
samtdeutscher Zeitreinenwerte generiert. Zur

Abb. 2

Kreuzkorrelogramm: ifo Geschéftsklima und zyklische
Komponente des realen Bruttoinlandsprodukts

Extraktion der zyklischen Komponente des
realen BIP ist der bekannte Baxter-King-Fil-
ter eingesetzt worden. Als Zyklus wurde die
Summe aller Komponenten der Zeitreihe mit 06
Schwingungen zwischen 6 und 32 Quarta-
len (= 1,5 bis 8 Jahre) angesetzt, die Lange

0,8

0,4 0,4

des Baxter-King-Filters betragt zwdlf Quar- 02 02
tale (= 3 Jahre). Diese Einstellungen entspre- I I

. 0

chen den in der Literatur Ublichen Empfeh-
lungen fUr einen in der Praxis nahezu opti- 0,2
malen Filter.2 Eine zuséatzliche Trendbereini-
gung des (in Vierteljahreswerte transformier-

ten) Geschaftsklimas war nicht erforderlich, 06
weil die Zeitreihe von der Konzeption her sta-
tionar ist. 8T8 7

04 W Korrelationskoeffizient p

0,8

0,6

0,2
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Vorlauf des Geschéaftsklimas in Quartalen <

Quelle: Statistisches Bundesamt; ifo Konjunkturtest; Berechnungen des ifo Instituts.

Ergebnisse fiir das Geschiftsklima

Abbildung 1 zeigt, dass der Verlauf der bei-

den Zeitreihen im Zeitraum 1970 bis 2006 recht ahnlich ist;
es manifestiert sich ein relativ enger Zusammenhang. Am
aktuellen Rand offenbaren die Reihen seit dem Jahr 2005
eine deutliche Aufwartstendenz. Weiterhin wird sichtbar, dass
das ifo Geschaftsklima der zyklischen Komponente des rea-
len BIP mehr oder weniger vorauseilt und Wendepunkte fruh-
zeitig signalisiert. Rein optisch vermag das Geschaftsklima
in der betrachteten Zeitspanne alle nach dem sog. Bry-Bo-
schan-Verfahren datierten Wendepunkte der BIP-Referenz-
reihe anzuzeigen (vgl. Abberger und Nierhaus 2007).

Der durchschnittliche Vorlauf des ifo Geschéftsklimas im be-
trachteten Zeitfenster 1970 bis 2006 kann mit einem Kreuz-

Abb. 1

ifo Geschaftsklima und zyklische Komponente des realen
Bruttoinlandsprodukts

korrelogramm bestimmt werden. Unter einem Kreuzkorre-
logramm versteht man eine graphische Darstellung von Kor-
relationen in Abhangigkeit von der Zeit. Das hier prasentier-
te Kreuzkorrelogramm zwischen dem ifo Geschéftsklima und
der zyklischen Komponente des realen BIP (vgl. Abb. 2) er-
gibt sich auf folgende Weise: Zunachst wird das Geschéafts-
klima auf der Zeitachse nach links verschoben (konkret: um
acht Quartale) und in dieser Konstellation mit der Referenz-
reine korreliert. Das Ergebnis (hier: der Korrelationskoeffi-
zient p-g) bildet die erste S&aule im Koordinatensystem. Da-
nach wird das Geschéaftsklima auf der Zeitachse schrittwei-
se um jeweils ein Quartal nach rechts verschoben, wobei
der Korrelationskoeffizient stetig zunimmt. Der engste Zu-
sammenhang des ifo Geschéftsklimas mit der zyklischen

Komponente des realen BIP —gemessen am

Maximum des Korrelationskoeffizienten — er-

gibt sich bei einem Vorlauf von zwei Quarta-

len; die Korrelation betragt hier 0,6. Anzu-

merken ist bei diesen Berechnungen, dass
40 der verwendete Kreuzkorrelationsschéatzer

4,0
asymptotisch unverzerrt und konsistent ist.
3,0 3,0 .. . .
Fur gegen unendlich gehende Stichproben-
2,0 2,0
1,0 1,0
2 Der Baxter-King-Filter ist ein symmetrischer Filter, der
0,0 0,0 aus einer Zeitreihe nicht nur die niederfrequente Trend-
komponente entfernt, sondern auch die hochfrequen-
10 1.0 te irregulare Komponente. Um auch an den Réandern
einen symmetrischen Filter zu haben, wurden am An-
20 20 fang und Ende der BIP-Zeitreihe zusétzliche Reihen-
' i Y ' werte generiert, Die »backcasts« und »forecasts« wur-
50 — ZykKlische Komponente des realen BIP 20 den mit Hilfe von autoregressiven Modellen (AR) er-
- — ifo Geschaftsklima fiir die gewerbliche Wirtschaft ") -~ zeugt, die Lag-Lange wurde automatisch Uber das
Akaike-Informationskriterium (AIC) gewahlt. Fur die er-
40 40 forderliche Eliminierung der Saisonkomponente wur-
70 72 74 76 78 80 82 84 86 88 90 92 94 96 98 00 02 04 06 9 p X
N de das Census-X12-ARIMA Verfahren (mit den reihen-
1) Standardisierte Werte. spezifischen Steuerungsoptionen der Deutschen Bun-
Quelle: Statistisches Bundesamt; ifo Konjunkturtest; Berechnungen des ifo Instituts. desbank) ausgewahlt.

ifo Schnelldienst 5/2007 - 60. Jahrgang



17

Forschungsergebnisse ' 27

umfange besitzt der Schéatzer daher die Ublicherweise ge-
forderten Eigenschaften. Bekannt ist, dass die Varianz des
Schéatzers von den Autokorrelationsfunktionen der beiden
Eingangszeitreihen abhangt und recht gro sein kann (vgl.
Chatfield 2004, 158). Sollen die Kreuzkorrelationen auf Sig-
nifikanz getestet werden, empfiehlt es sich daher, die Ein-
gangszeitreinen geeignet zu filtern. Dieses Verfahren wird in
der englischsprachigen Literatur als »prewhitening« bezeich-
net. Da im vorliegenden Artikel jedoch die Schatzung der
Kreuzkorrelationen im Vordergrund steht, wurde auf diese
Filterung verzichtet.

In der Praxis der Konjunkturanalyse ist zu beachten, dass
zu dem durchschnittlichen Vorlauf des ifo Geschaftsklimas
noch ein weiterer Vorlauf durch die verschiedenen Publi-
kationszeitpunkte hinzukommt: Die ifo-Ergebnisse (fGr den
Quartalsdurchschnitt) sind rund 11/2 Monate vor den amt-
lichen BIP-Daten bekannt. Zudem unterliegen sie in aller
Regel keinen weiteren Revisionen. Bei den ersten Verdf-
fentlichungen des BIP durch das Statistische Bundesamt
ist die amtliche Datengrundlage dagegen haufig noch un-
vollstéandig. Die vorlaufigen Ergebnisse werden deshalb
mehrmals Uberarbeitet, um neu verflgbare Informatio-
nen einzuarbeiten. Endgultige Ergebnisse des BIP liegen
daher erst nach rund vier Jahren vor.

Differenzierter als im Zeitbereich l&sst sich der Zusammen-
hang zwischen dem ifo Geschéftsklima und der zyklischen
Komponente des realen BIP durch eine Spektralanalyse im
Frequenzbereich untersuchen.3 Die Spektralanalyse ist ein
Hilfsmittel, mit dem stationére Zeitreihen in Schwingungs-
komponenten unterschiedlicher Frequenzen zerlegt werden
kénnen. Die Spektraldichte gibt den Beitrag einer bestimm-
ten Frequenz zur Gesamtvarianz der Zeitreine an. Sie erlaubt
somit eine Abschéatzung der relativen Wichtigkeit eines Fre-
quenzbereichs in Bezug auf die Gesamtvarianz. Mit Hilfe der
bivariaten Spektralanalyse wird entsprechend die Kovarianz
zweier Zeitreihen in Frequenzanteile zerlegt. Allerdings kann
das resultierende Kreuzspektrum nicht in gleicher Weise wie
die Spektraldichte als Zerlegung im Frequenzbereich inter-
pretiert werden. Um den Zusammenhang zwischen zwei
Zeitreinen im Frequenzbereich zu beschreiben, missen ver-
schiedene Funktionen, die aus dem Kreuzspektrum abge-
leitet sind, betrachtet werden.

Zwei solche abgeleitete Funktionen sind die Kohéarenz und
das Phasenspektrum (vgl. Shumway und Stoffer 2000,
Kap. 3). Die Kohédrenz kann — analog zum quadrierten Kor-
relationskoeffizienten — als quadratische Korrelation zwischen
den beiden Zeitreihen in verschiedenen Frequenzbereichen
interpretiert werden. Sie gibt allerdings keine Auskunft Gber

3 Eine vergleichbare spektralanalytische Untersuchung zwischen dem ifo
Geschaftsklima und dem Nettoproduktionsindex findet sich bei Wolters
und Lankes (1989).

die relative Lage der beiden Zeitreihen zueinander. Genau
dies leistet das Phasenspektrum. Mit dem Phasenspektrum
wird gemessen, ob die Schwingungskomponenten beider
Zeitreihen zeitlich verschoben sind, d.h. ob gegebenenfalls
ein Vor- bzw. Nachlauf besteht. Negative Werte des Pha-
senspektrums implizieren im Allgemeinen einen Vorlauf, po-
sitive Werte einen Nachlauf.

Die beiden oberen Graphiken in Abbildung 3 enthalten die
(logarithmierten und transformierten) Spektraldichteschét-
zungen fur die Einzelzeitreinen ifo Geschéftsklima bzw. zyk-
lische Komponente des realen BIP. In beiden Reihenist deut-
lich erkennbar, dass die langerfristigen (Konjunktur-)Kompo-
nenten mit Schwingungen zwischen 6 und 32 Quartalen
(= 1,5 bis 8 Jahre) erwartungsgeméB den Hauptanteil zur
Varianz beisteuern. Kurzerfristige Komponenten in einem
Frequenzbereich, dem umgerechnet Schwingungen von un-
ter 11/2 Jahren entsprechen?, spielen flr die Gesamtvarianz
in beiden Reihen jeweils nur eine untergeordnete Rolle. Dies
gilt vor allem fur die zyklische Komponente des realen Brut-
toinlandsprodukts, deren hochfrequente Bewegungsantei-
le vom symmetrischen Baxter-King-Filter nahezu vollstan-
dig extrahiert werden.

Die Graphik unten links in Abbildung 3 zeigt die geschatz-
te Kohdrenz. Sie ist ein MaB fUr den linearen Zusammen-
hang zwischen den zwei Zeitreinen innerhalb eines bestimm-
ten Frequenzbereichs. Sie hat die gleichen Eigenschaften
wie das Quadrat des Korrelationskoeffizienten. Die Koha-
renz kann Werte zwischen O und 1 annehmen, wobei letz-
ter Wert bei einem exakt linearen Zusammenhang erreicht
wird (vgl. Kénig und Wolters 1972, 123). Sie ist dartber
hinaus invariant bezlglich linearer Transformationen. Im kon-
junkturellen Schwingungsbereich offenbart die hier vorge-
nommene Schétzung einen signifikanten Zusammenhang
zwischen dem ifo Geschaftsklima und der zyklischen Kom-
ponente des realen BIP. Die kritischen Werte eines appro-
ximativen F-Tests auf Koharenz zum Signifikanzniveau 0,01
(= grlne Linie) bzw. 0,05 (= gelbe Linie) werden in diesem
Schwingungsintervall deutlich Uberschritten; d.h. die Null-
hypothese auf Nichtkoharenz wird abgelehnt. Die durch-
schnittliche Kohérenz zwischen den beiden Zeitreinen be-
tragt 0,72, wenn Uber alle Werte gemittelt wird, die bei ei-
ner Irtumswahrscheinlichkeit 5% signifikant positiv sind. Bei
der strengeren Irrtumswahrscheinlichkeit von 1% belauft sich
die durchschnittliche Kohéarenz auf 0,74.

Das Phasendiagramm unten rechts in Abbildung 3 enthalt
eine Schatzung des Phasenspektrums. Mit diesem Instru-
ment kann gemessen werden, ob die zyklischen Kompo-
nenten der beiden Zeitreinen zeitlich verschoben sind. Die

4 Die geschatzte Spektraldichte dieser Komponenten ist dem Originalwert
nach kleiner als 0,1, was umgerechnet Werten unterhalb der blauen
Linie entspricht.
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Abb. 3
Spektralanalyse der Zeitreihen

ifo Geschaftsklima®)
Spektrum
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Zyklische Komponente des BIP?
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1) Logarithmierte und transformierte Spektraldichteschatzung fiir das ifo Geschaftsklima fiir die gewerbliche Wirtschaft. Werte unterhalb der blauen Linie
entsprechen einer geschétzten Spektraldichte von < 0,1.- 2) Logarithmierte und transformierte zyklische Komponente des realen BIP; berechnet mit dem
Baxter-King-Filter. Werte unterhalb der blauen Linie entsprechen einer Spektraldichte von < 0,1.- 3) Quadratische Korrelation zwischen den beiden Zeit-
reihen in verschiedenen Frequenzbereichen. Die griine (gelbe) Linie markiert den kritischen Wert eines approximativen F-Tests auf Koharenz zum Signi-
fikanzniveau 0,01 (Signifikanzniveau 0,05).- 4) Das Phasenspektrum gibt die Phasenverschiebung der Schwingungskomponenten der beiden Zeitreihen

an. Negative (positive) Werte implizieren einen Vorlauf (Nachlauf).

Quelle: Statistisches Bundesamt, ifo Konjunkturtest, Berechnungen des ifo Instituts.

deutlich negativen Werte im konjunkturrelevanten Schwin-
gungsbereich deuten auf einen merklichen Vorlauf des ifo
Geschaftsklimas in Bezug auf die zyklische Komponente
des realen BIP hin. Allerdings kénnen die Werte des Pha-
senspektrums nicht unmittelbar in den Zeitbereich, d.h. in
einen Vorlauf in Quartalen, Ubertragen werden. FUr einen li-
nearen Filter, der nur aus der zeitlichen Verschiebung von
zwei Zeitreihen besteht, 18sst sich jedoch eine einfache Funk-
tion angeben, die das Phasenspektrum in einen zeitlichen
Vorlauf transformiert.5 Abbildung 4 zeigt den in Quartalen
gemessenen Vorlauf, der einer bestimmten Schwingungs-

ifo Schnelldienst 5/2007 - 60. Jahrgang

komponente des ifo Geschaftsklimas im Vergleich zur BIP-
Referenzreihe zugeordnet werden kann. Das betrachtete
Schwingungsfenster wird hier durch alle Zyklen markiert,
fUr die der approximative F-Test auf Koharenz (zum Signifi-
kanzniveau 0,05) signifikante Werte liefert. Im konjunkturre-
levanten Schwingungsbereich betrédgt der maximale Vor-
lauf funf Quartale, er wird bei Acht-Jahresschwingungen

5 Flr zwei Zeitreihen x(t) und y(t) mit y(t) = a ® x(t — D), wobei a einen kons-
tanten Faktor und D die zeitliche Verschiebung bezeichnet, gilt:
¢ (v)=-2 e eveD. Hierbeisteht v flir die Frequenz und ¢(v) fir das Pha-
senspektrum zur Frequenz v.
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Abb. 4

Vorlauf des ifo Geschéftsklimas
vor der zyklischen Komponente des realen BIP

Kategorie der Diffusionsindizes eingeordnet
werden.6 Im Gegensatz zu den Ublichen aus
der quantitativen Statistik gewonnenen Dif-

Quartale
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12,56 94 75 6,3 54 47 42 38 34 312927252322212019181716 16
Zyklen in Jahren

Quelle: Statistisches Bundesamt; ifo Konjunkturtest; Berechnungen des ifo Instituts.

erreicht. SchlieBlich I&sst sich aus den Ordinatenwerten der
Abbildung 4 der Vorlauf des ifo Geschéftsklimas im Durch-
schnitt der betrachteten Zyklen ermitteln; er betragt 2,1 Quar-
tale. Zieht man zur Auswahl des Schwingungsfensters das
strengere Signifikanzniveau 0,01 heran, so sinkt der durch-
schnittliche Vorlauf des Geschéftsklimas nur unwesentlich
auf 1,9 Quartale.

Fazit

Das ifo Institut fUhrt seit seiner Grindung im Jahr 1949
regelmaBig Urteils- und Tendenzbefragungen bei den Un-
ternehmen durch. Mit diesem »Herzstulck des ifo Instituts«
(vgl. Nerb 2004, 2) wurde ein ganzlich neues Feld der sta-
tistischen und 6konomischen Forschung beschritten: »One
of the most remarkable postwar developments in the sta-
tistical field has been the attempt to collect data on entre-
preneurial anticipations« (Anderson jun. et al. 1958). Bereits
Mitte der sechziger Jahre wurde das ifo Geschéaftsklima aus
den beiden Befragungskomponenten »Geschéftslage« und
»Geschéaftserwartungen fur die nachsten sechs Monate«
konzipiert. Ausgangspunkt flr den Ansatz, die Informatio-
nen Uber die Geschaftsbeurteilung und die Geschaftser-
wartungen zu einem gemeinsamen Aggregat, dem Ge-
schaftsklima, zusammenzufassen, war die Einschatzung,
dass beide Variablen allein das konjunkturelle Klima nicht
hinreichend widerspiegeln (vgl. Strigel 1971). Denn die Be-
urteilung der derzeitigen Geschéftslage sollte durch die Er-
wartung der Unternehmen Uber die kunftige Entwicklung
erganzt werden, um die konjunkturellen Kréafte richtig zu
erfassen. Umgekehrt sollte jede Beobachtung der Ge-
schéftserwartungen um die Einschétzung der aktuellen Si-
tuation erweitert werden. Das Geschaftsklima kann in die

fusionsindizes werden im ifo Konjunkturtest
die einzelnen Meldungen bei der Zusam-
menfassung zu Produktgruppen und Haupt-
aggregaten jedoch gewichtet. Ein weiterer
Unterschied besteht darin, dass nicht nur
der Prozentsatz steigender bzw. fallender
Meldeanteile berechnet wird, sondern auch
der Prozentsatz fur »keine Veranderung« so-
wie der »Saldo aus positiven und negativen
Meldeanteilen« (vgl. Strigel 1972, 194 f.).
Heute beruhen die monatlich verdffentlich-
ten Ergebnisse fUr das ifo Geschéftsklima
in der gewerblichen Wirtschaft (hochaggre-
giertes Ergebnis fur die Bereiche Industrie,
Bauhauptgewerbe, GroB- und Einzelhandel)
auf ca. 7 000 Meldungen von Unternehmen
dieses Berichtskreises.

Die hier prasentierten Berechnungen zeigen, dass der Aus-
sagewert des ifo Geschéaftsklimas hinsichtlich der deut-
schen Konjunktur — zieht man als Referenzreihe die zyklische
Komponente des vierteljahrlichen realen Bruttoinlandspro-
dukts heran — sehr gut abschneidet (die zyklische Kompo-
nente des realen BIP wurde mit dem Baxter-King-Filter ex-
trahiert). Der Verlauf der beiden Zeitreihen ist im hier betrach-
teten Untersuchungszeitraum 1970 bis 2006 recht &hnlich,
zudem eilt das ifo Geschéftsklima der zyklischen Kompo-
nente des realen BIP voraus und signalisiert die WWendepunk-
te dieser Reihe —wenn auch nicht mit einem konstanten Vor-
lauf —im Durchschnitt friihzeitig (vgl. Abberger und Nierhaus
2007). Eine Kreuzkorrelogrammm-Analyse zeigt, dass sich
der engste Zusammenhang zwischen den beiden Zeitreinen
bei einem Vorlauf des ifo Geschéftsklimas von zwei Quar-
talen ergibt.”

6 Diffusionsindizes beantworten die Frage: Wie viel Prozent einer bestimm-
ten Gesamtzahl von Zeitreihen steigen bzw. sinken zu einem bestimmten
Zeitpunktim Zyklus? Das AusmaB der Richtungsénderung wird dabei nicht
quantifiziert.

7 In einer jingst vorgelegten Studie kommt die Deutsche Bundesbank mit
Hilfe einer vergleichbaren Kreuzkorrelogramm-Analyse flr den Zeitraum
1991 bis 2006 zu dem Ergebnis, dass sich das ifo Geschéftsklima bezig-
lich der Vorjahresrate des realen, kalenderbereinigten BIP lediglich koinzi-
dent verhalt, also keinen Vorlauf zeigt. Dieser Effekt wird durch die Trans-
formation der BIP-Reihe in Wachstumsraten zum Vorjahresquartal verur-
sacht. Vorjahresvergleiche sind das Ergebnis einer asymmetrischen Filte-
rung und deshalb phasenverschoben. Die Phasenverschiebung nimmt
mit der Schwingungsdauer der Bewegungsanteile zu. Hat die konjunktu-
relle Dynamik einen relativ hohen Anteil an der Varianz einer Reihe, so
kann die durchschnittliche Phasenverschiebung mehrere Monate erreichen
(z.B. bei einer Reihe mit einer konjunkturellen Schwingungsdauer von 48 Mo-
naten genau 6 Monate). Durch die asymmetrische Filterung werden die
transformierte BIP-Reihe und ihre konjunkturellen Wendepunkte auf der
Zeitachse nach hinten verschoben, der tatséchliche Vorlauf des ifo Ge-
schéftsklimas wird dadurch verschleiert. Ein Vorlauf des ifo Geschéftskli-
mas kann in diesem Fall dadurch wiederhergestellt werden, dass es eben-
falls zu Vorjahresraten transformiert wird und somit den gleichen asym-
metrischen Filter durchl&uft wie das BIP (vgl. 0.V. 2006; Goldrian 2005).
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Differenzierter als im Zeitbereich lasst sich der Zusammen-
hang zwischen dem ifo Geschéftsklima und der zyklischen
Komponente des realen BIP durch eine Spektralanalyse im
Frequenzbereich untersuchen. Mit Hilfe der Spektralanaly-
se kdnnen stationére Zeitreihen in Schwingungskomponen-
ten unterschiedlicher Frequenzen zerlegt werden. Die Spek-
traldichte gibt den Beitrag einer bestimmten Frequenz zur
Gesamtvarianz der Zeitreihe an. Es zeigt sich, dass in bei-
den analysierten Zeitreihen die langerfristigen (Konjunk-
tur-)Komponenten mit Schwingungen zwischen 6 und
32 Quartalen (= 1,5 bis 8 Jahre) den Hauptanteil zur Va-
rianz beitragen; beide Reihen weisen damit ein &hnliches
Schwingungsverhalten auf. Zudem besteht in diesem wich-
tigen Schwingungsbereich ein signifikanter Zusammenhang
zwischen den beiden Reihen; die kritischen Werte eines
approximativen F-Tests auf Kohdrenz werden bei den Ubli-
chen Signifikanzniveaus 0,01 und 0,05 deutlich Uberschrit-
ten. Das Phasenspektrum zeigt, dass das ifo Geschaftskli-
ma im konjunkturrelevanten Schwingungsbereich einen
merklichen Vorlauf hat. Ergdnzende Berechnungen ergeben,
dass in diesem Schwingungsfenster der Vorlauf des ifo Ge-
schaftsklimas in Bezug auf die zyklische Komponente des
realen BIP bei rund zwei Quartalen liegt.

Alles in allem weist das ifo Geschéftsklima fiir die gewerb-
liche Wirtschaft das gleiche Schwingungsverhalten auf wie
die zyklische Komponente des realen BIP; dartber hinaus
zeigt sich im konjunkturell relevanten Schwingungsbereich
ein signifikanter Zusammenhang. Der durchschnittliche
Vorlauf des ifo Indikators betragt im Zeit- wie im Frequenz-
bereich rund zwei Quartale. Fur die Konjunkturanalyse ist
zudem wichtig, dass zum statistischen Vorlauf des ifo In-
dikators noch ein technischer Vorlauf durch die verschie-
denen Publikationszeitpunkte hinzukommt. So sind die ifo
Geschéftsklima-Ergebnisse flr ein abgelaufenes Quartal
11/2 Monate vor den amtlichen BIP-Daten bekannt. Zu-
dem unterliegen sie in aller Regel keinen weiteren Revisio-
nen. AuBerdem enthélt das ifo Geschéaftsklima keinen
Trend; es zeigt also bis auf saisonale und zufallige Ein-
flisse die »reine« Konjunktur.

Naturgemali kann der auf qualitativen Tendenzangaben
von Unternehmen beruhende ifo Indikator die quantitati-
ven Angaben des Statistischen Bundesamtes nicht erset-
zen. Es ist schlieBlich die Aufgabe des Amtes, das reale
Bruttoinlandsprodukt mdéglichst genau zu ermitteln, d.h.
maoglichst Ubereinstimmend mit dem wahren quantitati-
ven Wert (vgl. Statistisches Bundesamt 2006). Fiir die Kon-
junkturanalyse ergénzen die ifo-Befragungsergebnisse die
amtlichen Daten jedoch in optimaler Weise. Denn sie in-
formieren frihzeitig Uber die Richtung der Wirtschaftsent-
wicklung insgesamt als auch in tUber 150 Branchen. Zu-
dem lassen sich Einschatzungen Uber die Intensitat der
wirtschaftlichen Aktivitat machen. Die groBe zeitliche Per-
sistenz des ifo Konjunkturtests und der Umstand, dass in

ifo Schnelldienst 5/2007 - 60. Jahrgang

den vergangenen drei Jahrzehnten nicht ein einziger Mo-
nat war, in dem das ifo Institut seine Indexwerte nicht ptnkt-
lich verdffentlicht hatte, haben weltweit ein Vertrauen in
die Qualitat des Geschéftsklimaindexes geschaffen, flir das
es unter den Konjunkturindikatoren nur wenige vergleich-
bare Beispiele gibt.
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deutschen Konjunktur

Klaus Abberger und Wolfgang Nierhaus

Das ifo Geschiaftsklima fiir die gewerbliche Wirtschaft ist ein viel beachteter Friihindikator fiir die
Konjunktur in Deutschland. Im folgenden Beitrag soll auf die speziellen Vorlaufeigenschaften die-
ses Indikators an konjunkturellen Wendepunkten eingegangen werden. Als Referenzreihe wird die
zyklische Komponente des saisonbereinigten realen Bruttoinlandsprodukts herangezogen. Die Da-
tierung der Wendepunkte erfolgt mit dem am National Bureau of Economic Research (NBER) ent-
wickelten Bry-Boschan-Verfahren.

Mit Konjunkturindikatoren soll das zykli-
sche Wirtschaftsgeschehen in markt-
wirtschaftlichen Systemen mdglichst
zeitnah und zutreffend beschrieben wer-
den. Konjunkturzyklen sind Schwankun-
gen des Auslastungsgrades des ge-
samtwirtschaftlichen Produktionspoten-
tials (Wachstumszyklus).! Jeder Zyklus
besteht aus einer Aufschwungs- und ei-
ner Abschwungsphase, wobei die ein-
zelnen Phasen durch untere bzw. obe-
re Wendepunkte miteinander verbunden
sind. Aufschwungsphasen sind dadurch
gekennzeichnet, dass die laufende
Wachstumsrate der gesamtwirtschaft-
lichen Produktion (gegenUber der Vor-
periode) Uber der des Produktionspo-
tentials liegt (zunehmende Kapazitats-
auslastung), Abschwungsphasen um-
fassen sowohl Phasen mit absolut sin-
kender Produktionstéatigkeit als auch
Phasen mit — gemessen an der Poten-
tialrate — unterdurchschnittlich zuneh-
mender Produktionstatigkeit (abneh-
mende Kapazitatsauslastung). Im
Wachstumszyklus beginnt eine Ab-

1 Konjunkturzyklen kénnen alternativ auch als
Schwankungen in den absoluten Niveauwerten der
gesamtwirtschaftlichen Produktion definiert wer-
den (klassischer Konjunkturzyklus). Dabei sind Pha-
sen mit zunehmender Produktion von Phasen mit
ricklaufiger Wirtschaftsleistung unterschieden.
Wendepunkte von klassischen Zyklen und Wende-
punkte von Wachstumszyklen kénnen zu unter-
schiedlichen Zeitpunkten auftreten. Dies liegt dar-
an, dass die Wendepunkte in klassischen Zyklen
dort zu finden sind, wo die Veranderungsrate der
Produktion (gegenuber der Vorperiode) null betragt,
wahrend Wendepunkte in Wachstumszyklen da-
durch gekennzeichnet sind, dass dort die Veran-
derungsrate der Produktion gleich der Potential-
rate ist, d.h. die gesamtwirtschaftliche Kapazitats-
auslastung ist minimal oder maximal. Da die Pro-
duktion normalerweise im Trend zunimmt, dauern
Aufschwungsphasen bei klassischen Zyklen im All-
gemeinen langer als Abschwungsphasen. Bei
Wachstumszyklen sind dagegen die Auf- und Ab-
schwungsphasen etwa gleich lang. Wachstums-
zyklen gibt es deshalb in vielen Industrielandern
haufiger als klassische Zyklen (vgl. Nierhaus und
Sturm 2008, 7 f.).
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schwungsphase also nicht, wenn die
laufende Wachstumsrate ihr Maximum
Uberschritten hat, sondern erst dann,
wenn sie unter die Rate des Potential-
wachstums fallt. Obere Wendepunkte in
Wachstumszyklen finden sich dort, wo
die gesamtwirtschaftliche Kapazitats-
auslastung am groBten ist, untere Wen-
depunkte dort, wo der Auslastungsgrad
am kleinsten ist.

Konjunkturindikatoren lassen sich nach
ihrem zeitlichen Zusammenhang mit dem
Zyklus in vorlaufende (leading), gleichlau-
fende (coincident) und nachlaufende (lag-
ging) Indikatoren unterscheiden. Von be-
sonderer Wichtigkeit flr die Konjunktur-
analyse sind die vorlaufenden Indikato-
ren (sog. Fruhindikatoren). Ein guter Frih-
indikator zeichnet sich dadurch aus, dass
seine Wendepunkte moglichst frihzei-
tig und deutlich (d.h. ohne Fehlalarme)
die Wendepunkte in der Wirtschaftsent-
wicklung signalisieren. Dartber hinaus
sollte der Vorlauf stabil sein, so dass re-
lativ sicher abgeschéatzt werden kann,
wie frihzeitig das Signal des Indikators
erfolgt. SchlieBlich sollten die Ergebnis-
se zeitnah vorliegen und nach der Ver-
offentlichung keinen gréBeren Revisio-
nen unterliegen (vgl. Abberger und Wohl-
rabe 2006).

Ein viel beachteter Fruhindikator fur die
konjunkturelle Entwicklung in Deutsch-
land ist das ifo Geschéftsklima. Das ifo
Institut fuhrt seit seiner Griindung im
Jahre 1949 regelmaBig Unternehmens-
befragungen durch. Bereits in der Mitte
der sechziger Jahre wurde auf der Ba-
sis des monatlich durchgefuhrten ifo
Konjunkturtests das Geschaftsklima als
konjunktureller Frihindikator entwickelt
(vgl. Strigel 1965, 140). Das Geschéfts-
klima wird als Mittelwert aus den beiden
Komponenten »Geschéftslage« und
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»Geschaftserwartungen fur die nachsten Abb. 1
sechs Monate« berechnet.2 Die beiden .

Komponenten spiegeln die gegenwartige

Produktionsentwicklung (als Beispiel: 4-Jahres-Sinusschwingung des realen
BIP um einen linearen Trend) und Wachstumszyklus

Index

Situation und die Aussichten der im Kon- 120

junkturtest befragten Unternehmen wider.
Sie wurden deshalb miteinander verbun-
den, um sichtbar machen zu kénnen, aus
welcher konjunkturellen Situation heraus
eine bestimmte Antizipation abgegeben
wird. So bedeutet die Antizipation »etwa
gleich bleiben« in einer Boomphase natur-
geman etwas anderes als in einer Rezes- 95
sion, n&mlich Fortdauer des Booms oder

Fortdauer der Rezession (vgl. Goldrian und
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Das Geschéftsk d ifo Institut w0 & = = =G = 0
as esq aftsklima wur eyomlg nstitu \\/ \/
erstmals im Jahr 1971 ver6ffentlicht; zu- 75 4
n&chst allerdings nur fur die verarbeitende 1 2 3 4 5 6 7 8 9 Jahre

Industrie. Bereits ein Jahr spater wurden
die Klimadaten fur die im Konjunkturtest er-
fassten Bereiche Industrie, Bauhauptge-
werbe, GroB- und Einzelhandel — in Reaktion auf den zwei
Jahre zuvor prasentierten Diffusionsindikator® des Sach-
verstandigenrats — erstmals zu einem konjunkturellen Ge-
samtindikator zusammengefasst (Geschaftsklima fir die
gewerbliche Wirtschaft, vgl Strigel 1972, 203; Sachver-
sténdigenrat 1970, TZ 142 ff.). Das Geschéaftsklima in die-
ser erweiterten Abgrenzung wird jeden Monat vom ifo Ins-
titut in einer Pressemitteilung kommentiert. Der Vorteil von
Gesamtindikatoren besteht darin, dass sie im Unterschied
zu Einzelindikatoren, die fur sich betrachtet widerspriich-
liche Tendenzen anzeigen kénnen, infolge der Informati-
onsverdichtung normalerweise deutlichere und auch sta-
bilere Konjunktursignale liefern (vgl. Bahr 1999, 1). Ein zwei-
ter Grund flr die Zusammenfassung von Einzelindikatoren
ist die Erweiterung der Aussage auf groBere Aggregate. Im
Folgenden soll auf die Qualitat des ifo Geschaftsklimas
als FrUhindikator an konjunkturellen Wendepunkten im Zeit-
raum 1970-2006 eingegangen werden. Die Evaluierung
erfolgt dabei auf der Basis des Bry-Boschan-Algorithmus,
der ein quantitatives und damit objektives Verfahren fUr die
Vorlaufeigenschaften von Konjunkturindikatoren an Wen-
depunkten liefert (vgl. Banerji 1999).

2 Konkret wird das ifo Geschaftsklima nach der Formel

[(GL + 200)(GE + 200)]'/2 — 200 ermittelt, wobei GL den Saldo aus den
positiven und negativen Meldungen zur aktuellen Geschaftslage bezeich-
net und GE den Saldo aus den positiven und negativen Meldungen zu
den Geschéaftsaussichten in den néachsten sechs Monaten. Zur Vermei-
dung von negativen Werten in der Wurzel werden die Variablen GL und
GE jeweils um die Konstante 200 erhdht. Durch die geometrische Mitte-
lung werden die Schwankungen des ifo Geschaftsklimas bei Extremwer-
ten im Vergleich zu einer arithmetischen Mittelung leicht gedampft.
Diffusionsindizes beantworten die Frage: Wie viel Prozent einer bestimm-
ten Gesamtzahl von Zeitreihen steigen bzw. sinken zu einem bestimmten
Zeitpunkt im Zyklus? Das AusmaR der Richtungs&nderung wird dabei nicht
quantifiziert.

©

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.

Zum Test der Vorlaufeigenschaften muss zunachst eine kon-
junkturelle Referenzreihe aus der amtlichen Statistik ausge-
wahlt werden. Als gesamtwirtschaftliche Referenzreihe flr
das ifo Geschéaftsklima wurde das vierteljahrlich reale Brut-
toinlandsprodukt (BIP) herangezogen. Das Bruttoinlands-
produkt gilt als umfassendstes aggregiertes MaR fUr die wirt-
schaftliche Leistung einer Volkswirtschaft. Es misst den Wert
der im Inland hergestellten Waren und Dienstleistungen
(Wertschopfung), soweit diese nicht als Vorleistungen fur die
Produktion anderer Waren und Dienstleistungen verwen-
det werden. Interpretiert man den Trendwert des realen BIP
als eine nichtstrukturelle Schatzung des Produktionspoten-
tials, so 18sst sich der Wachstumszyklus an der Abweichung
des BIP von seinem Trend messen. Die Wendepunkte wer-
den durch den maximalen Abstand der BIP-Zeitreihe vom
Trend definiert. Im idealtypischen Fall einer Produktionsent-
wicklung, die einer Sinusschwingung um einen linear stei-
genden Trend folgt (Musterbeispiel eines klassischen Kon-
junkturzyklus) liegen die oberen Wendepunkte von Wachs-
tumszyklen vor den oberen Wendepunkten von klassischen
Zyklen, wahrend die unteren Wendepunkte von Wachstums-
zyklen den Wendepunkten von klassischen Zyklen nachlau-
fen (vgl. Abb. 1). Auch empirisch zeigen sich die oberen Wen-
depunkte von Wachstumszyklen normalerweise vor den obe-
ren Wendepunkten von klassischen Zyklen, wahrend unte-
re Wendepunkte keinen eindeutigen Zusammenhang erken-
nen lassen.

Zur Isolierung der zyklischen Komponente muss die BIP-
Zeitreihe von allen nichtkonjunkturellen Komponenten (Sai-
son- und Arbeitstagekomponente, Trend, Irregularitaten) be-
reinigt werden. Die saisonale Komponente spiegelt die in-
nerhalb eines Jahres regelmaBig wiederkehrenden Ande-
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rungen der Zeitreihe wider. Die Arbeitstagekomponente er-
fasst kurzfristige Einflusse, die auf UnregelmaBigkeiten im
Kalender zurtickgehen (z.B. Schalttage, bewegliche Feier-
tage oder spezielle Feiertagsregelungen auf Landerebene).
Fur die Eliminierung der Saisonschwankungen (einschlie3-
lich der Bereinigung von KalenderunregelmaBigkeiten) gibt
es verschiedene Verfahren. Hier wurde das Census-X12-
ARIMA Verfahren (mit den reihenspezifischen Steuerungs-
optionen der Deutschen Bundesbank) ausgewahlt, das in
der internationalen Wirtschaftsstatistik »Industriestandard«
geworden ist. Zur Ausschaltung des langfristigen Entwick-
lungspfads der Zeitreine (Trend) wurde der bekannte Bax-
ter-King-Filter verwendet. Der Baxter-King-Filter ist ein sym-
metrischer Filter, der im Vergleich zum ebenfalls populéren
Hodrick-Prescott-Filter den Vorteil hat, dass nicht nur die
niederfrequente Trendkomponente, sondern auch die in der
Zeitreihe enthaltenen hochfrequenten Irregularitaten entfernt
werden. Zu letzteren z&hlen rein zuféllige Stérungen des Wirt-
schaftsgeschehens, aber auch erklarbare Sonderfaktoren
wie Auswirkungen von Streiks, saisonunubliche Witterung
oder kurzfristige Reaktionen der Marktakteure auf wirt-
schaftspolitische MaBnahmen. Als Zyklus wurde die Sum-
me aller Komponenten der Zeitreihe mit Schwingungen zwi-
schen 6 und 32 Quartalen (= 1,5 bis 8 Jahre) angesetzt, die
Filterlange betragt 12 Quartale (= 3 Jahre). Diese Einstel-
lungen entsprechen den in der Literatur Ublichen Empfeh-
lungen fUr einen in der Praxis nahezu optimalen Filter (vgl.
Mills 2003, 91). Ferner wurden am Anfang und Ende der
BIP-Zeitreihe zusatzliche Reihenwerte generiert, um auch
an den Randern einen symmetrischen Filter zu haben.4

In einem zweiten Schritt mUssen zum Test der Vorlaufeigen-
schaften die konjunkturellen Hoch- bzw. Tiefpunkte der Re-
ferenzreihe identifiziert werden. In Deutschland gibt es, anders
als etwa in den USA, keine offizielle Zyklusdatierung. In den
USA ist z.B. das beim National Bureau of Economic Research
(NBER) angesiedelte Business Cycle Dating Commitee mit der
Datierung des US-Konjunkturzyklus betraut. Eine konkurrie-
rende, allerdings inoffizielle Datierung der US-Konjunktur legt
das von G.H. Moore gegrtindete Economic Cyclical Research
Institute (ECRI) vor. Fur Deutschland ver6ffentlichte die Deut-
sche Bundesbank als bisher einzige inlandische Institution
bis zum Jahr 1997 in ihrem Beiheft »saisonbereinigte Wirt-
schaftszahlen« eine Chronologie der Wendepunkte, gemes-
sen an den lokalen Minima bzw. Maxima der Zeitreihe der
trendbereinigten Industrieproduktion (vgl. Naggl 1999, 64 f.).

Die Datierung der konjunkturellen Wendepunkte erfolgt hier
mit dem von Bry und Boschan am NBER entwickelten Al-
gorithmus, der weltweit am prominentesten ist (vgl. Bry und
Boschan 1971). Das Verfahren bestimmt konjunkturelle Wen-

4 Die »backcasts« und »forecasts« wurden mit Hilfe von autoregressiven Mo-
dellen (AR) erzeugt, die Lag-Lange wurde automatisch Uber das Akaike-
Informationskriterium (AIC) gewahlt.
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depunkte nach einem sequentiellen Entscheidungsprozess
und liefert intersubjektiv vergleichbare und damit jederzeit
Uberpriifbare Ergebnisse. Pagan und Sossounov (2000) skiz-
zieren die Methode folgendermalBen: »It is important to re-
cognize that the BB (Bry-Boschan, die Verfasser) program
is basically a pattern recognition program and it seeks to
isolate the pattern using a sequence of rules. Broadly
these are two types. First, a criterion is needed for deciding
on the location of potential peaks and troughs. This is do-
ne by finding points which are higher or lower than a wind-
ow of surrounding points. Second, durations between
these points are measured and a set of censoring rules is
then adopted which restricts the minimal length of any
phase as well as those of complete cycles.«

Im Ergebnis liefert das Bry-Boschan-Verfahren eine kom-
plette Datierung der konjunkturellen Wendepunkte im jeweils
betrachteten Referenzzeitraum.5 Hier erfolgt die Wende-
punktsdatierung mit Hilfe des EU-Softwaretools BUSY (Re-
lease 4.1), das auf einer Windows-Plattform neben ande-
ren Verfahren zur Zeitreinenanalyse die Bry-Boschan-Rou-
tine bereitstellt (vgl. Fioentini und Planas 2003).

Bei der Herleitung des konjunkturellen Referenzzyklus fuir die
Bundesrepublik ergab sich zusétzlich das technische Pro-
blem, dass sich die Daten der Volkswirtschaftlichen Gesamt-
rechnungen vor dem Jahr 1991 lediglich auf Westdeutsch-
land beziehen. Die fehlenden Zeitreinenwerte wurden des-
halb durch Verkettung der entsprechenden west- bzw. ge-
samtdeutschen Zeitreinenwerte generiert. Da die Ergebnis-
se der Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen lediglich
vierteljahrlich (und nicht wie Konjunkturtestdaten monat-
lich) vorliegen, mussten die Monatsergebnisse des ifo Ge-
schéftsklimas fur die gewerbliche Wirtschaft der Vergleich-
barkeit halber zu Quartalswerten zusammengefasst werden.
Die Zeitreine des ifo Geschaftsklimas wurde mit dem ifo-
Standardverfahren ASA Il saisonbereinigt, um die volle Kom-
patibilitat mit den regelmaBig ver&ffentlichten Konjunktur-
testdaten zu gewahrleisten. Vergleichende Testrechnungen
mit dem Census-X12-ARIMA-Verfahren fir den Zeitraum
1991 bis 2006 ergaben keine nennenswert unterschiedli-
chen Ergebnisse. Von einer zusatzlichen Trendbereinigung
des Geschéftsklimas wurde abgesehen, da diese Zeitreihe
von der Konzeption her stationar ist.

Ergebnisse fiir das Geschéftsklima

Die Tabelle zeigt die Chronologie der Wendepunkte der deut-
schen Konjunktur im Zeitraum von 1970 bis zum vierten

5 Beim Bry-Boschan-Verfahren sind die oberen Wendepunkte von viertel-
jahrlichen Zeitreihen yt charakterisiert durch das Kriterium
{(yr-2, yt-1) < yt > (yi+1, y+2)}; flr die unteren Wendepunkte gilt entsprechend:
{(yt2, yt-1) > yt < (yt+1, y2)}. Vgl. Harding und Pagan 2001).
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Datierte Wendepunkte des deutschen Konjunkturzyklusa’

punkten, belduft sich auf 16,3 Quartale oder
rund vier Jahre; gemessen an zwei konseku-

tiven unteren Wendepunkten auf 18,3 Quar-

Untere ifo Obere ifo ] )
Wendepunkte” |Geschaftsklima® | Wendepunkte” | Geschaftsklima®® tale oder 41/2 Jahre. Eine Aufschwungspha-
_ _ 4. Quartal 1970 _ se (Zeitspanne vom unteren Wendepunkt
4. Quartal 1971 0 2 Quartal 1973 1 zum darauf folgenden oberen) betragt im
' ) Durchschnitt 9,6 Quartale (knapp 21/2 Jah-
2. Quartal 1975 -1 4. Quartal 1979 -2 .
re), eine Abschwungsphase (Spanne vom
Setanallieg =l C SV ALl L oberen Wendepunkt zum darauf folgenden
3. Quartal 1987 =2 1. Quartal 1991 =2 unteren) 8,9 Quartale (knapp 21/4 Jahre).
3. Quartal 1993 -2 1. Quartal 1995 -1
1. Quartal 1997 -3 1. Quartal 1998 - Lasst man den Bry-Boschan Datierungsalgo-
1. Quartal 1999 - 4. Quartal 2000 -2 rithmus mit den gleichen Standardoptionen
2. Quartal 2005 0 _ _ Uber die Zeitreine des ifo Geschéftsklimas fur
3 Zyklische Komponente des realen saisonbereinigten Bruttoinlandspro- die gewerbliche Wirtschaft laufen, so zeigt
dukts, berechnet mit dgm Ba_xter-King-FiIter. — ® Wendepunkte der zykli- sich, dass die Wendepunkte des Geschéfts-
schen Komponente. Die Datierung der Wendepunkte erfolgt nach dem Ki im Zeiti 1970 bis 2006 ei durch-
Bry-Boschan Verfahren. — @ ifo Geschaftsklima fiir die gewerbliche Wirt- |ma§|m eftraum IS einenaurc
schaft. — ¥ — (+): Vorlauf (Nachlauf) in Quartalen. schnittlichen Vorlauf von 1,3 Quartalen gegen-

Quelle: Statistisches Bundesamt; Berechnungen des ifo Instituts.

Quartal 2006, gemessen an der zyklischen Komponente des
vierteljdhrlichen realen Bruttoinlandsprodukts. Nach dem
Bry-Boschan-Verfahren, das hier mit Ublichen Standardop-
tionen fUr die minimale Phasenlénge (drei Quartale) und die
minimale Zyklusdauer (funf Quartale) gefahren wurde, gibt
es in diesem Zeitraum insgesamt 16 Wendepunkte, begin-
nend mit dem vierten Quartal 1970 und endend mit dem
zweiten Quartal 2005 (vgl. Abb. 2). Untere Wendepunkte der
Konjunktur finden sich in den Jahren 1971, 1975, 1982,
1987, 1993, 1999 und 2005. Obere Wendepunkte kénnen
fur die Jahre 1970, 1973, 1979, 1985, 1991, 1995, 1998
und 2000 beobachtet werden. Im betrachteten Zeitraum las-
sen sich insgesamt sieben vollstandige Wachstumszyklen
der deutschen Wirtschaft ausmachen. Die durchschnittliche
Dauer eines Wachstumszyklus, gemessen an der Zeitspan-
ne zwischen zwei aufeinander folgenden oberen Wende-

Abb. 2

Wendepunkte der deutschen Konjunktur und ifo Geschéftsklima

Uber den Wendepunkten der zyklischen Kom-

ponente des realen BIP haben. Dies gilt sym-

metrisch auch an den jeweiligen oberen und

unteren Wendepunkten. Der Median (Zentralwert) aller Beob-
achtungen liegt bei 1,5 Quartalen. Der maximale Vorlauf des
ifo Geschéftsklimas (drei Quartale) ergab sich fir den unteren
Wendepunkt im Jahr 1997; keinen Vorlauf zeigt das Geschéafts-
klima am unteren Wendepunkt des Jahres 1971, am oberen
Wendepunkt des Jahres 1985 und am unteren Wendepunkt
des Jahres 2005. Bei letzterem ist allerdings zu bertcksichti-
gen, dass es fur 2005 bisher noch keine endgutigen amtli-
chen Ergebnisse gibt, so dass sich der tats&chliche Wende-
punkt auf der Zeitachse noch verschieben kann.é Nicht zu sig-
nalisieren vermochte das ifo Geschéftsklima — gemessen an
der Bry-Boschan-Routine — den kurzen BIP-Zyklus der Jah-
re 1998/99; gleichwohl gab es aber ein recht deutliches op-
tisches Signal. In den Jahren 1976/77 und 2002/03 zeigen
sich beim Geschéftsklima vier zusétzliche Wendepunkte, die
in der Entwicklung der zyklischen Komponente des BIP in die-
ser starken Akzentuierung nicht enthalten sind

(vgl. Abb. 2). MaBgeblich fur die Entwicklung

des Geschaftsklimas in den Jahren 2002/03

war, dass sich die Erwartungskomponente des

Geschaftsklimas — bei nur wenig veranderter
Geschéftslage der befragten Unternehmen —
vorubergehend stark verbessert, dann aber
wieder stark verschlechtert hatte. Auch fur die
Bewegung des Geschéftsklimas in den Jah-
ren 1976/77 war die Entwicklung der Ge-
schéftsaussichten ausschlaggebend. Zieht man
Uber den gesamten betrachtete Zeitraum Bi-

-2 = Zyklische Komponente des realen BIP (a)

-3 A Wendepunkte des BIP

A Wendepunkte des Geschaftsklimas

1970 1973 1976
(a) Standardisierte Werte.

1979 1982 1985 1988 1991 1994 1997

Quelle: Statistisches Bundesamt; ifo Konjunkturtest; Berechnungen des ifo Instituts.

—ifo Geschaftsklima fir die gewerbliche Wirtschaft (a)

2000

6 Bei den ersten Verdffentlichungen des BIP durch das
Statistische Bundesamt ist die Datengrundlage haufig
noch unvollsténdig. Die vorlaufigen Ergebnisse werden
deshalb mehrmals Uberarbeitet, um neu verfligbare
Informationen einzuarbeiten. Endgliltige Ergebnisse des
BIP werden erst nach rund vier Jahren verdffentlicht.

2003 2006
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lanz, so hat das ifo Geschaftsklima flr die gewerbliche Wirt-
schaft nahezu alle Wendepunkte der deutschen Konjunktur
zumindest koinzident oder aber — und das in der Uberwie-
genden Zahl der Falle — mit Vorlauf signalisiert.

Der berechnete durchschnittliche Vorlauf des ifo Geschéfts-
klimas in den Wendepunkten kann ergdnzend auf seine sta-
tistische Signifikanz hin Uberprift werden. Da die Anzahl der
Konjunkturzyklen in den betrachteten Zeitreihen nicht sehr
grof3 ist, sind allerdings die tblichen parametrischen Testver-
fahren, wie etwa der t-Test, ungeeignet. Diese Tests setzen
entweder starke Annahmen an die Verteilung der Daten vor-
aus oder lassen sich nur fUr groBBe Stichproben durch asymp-
totische Eigenschaften rechtfertigen. Die Signifikanz des Vor-
laufs l&sst sich aber alternativ Uber nichtparametrische Test-
verfahren bestimmen, die fur die vorliegende, relativ kleine Zahl
von Wendepunkten geeigneter sind.” Aus dieser Klasse von
Verfahren wird hier der so genannte Permutationstest flr zwei
verbundene Stichproben eingesetzt, der flr die zu beantwor-
tende Fragestellung geeignet ist und nicht die Vorgabe oder
Herleitung einer analytischen Verteilungsfunktion fir die Test-
statistik unter der Nullhypothese erfordert. Stattdessen wird
bei diesem Testverfahren die Referenzverteilung durch Per-
mutation der Beobachtungswerte erzeugt.8 Werden die mdg-
lichen Permutationen exakt ermittelt, handelt es sich um ei-
nen exakten Permutationstest. Stattdessen kann die Vertei-
lung auch mit Hilfe von Monte-Carlo-Methoden erzeugt wer-
den, was zu den so genannten approximativen Permutations-
tests fuhrt. Im Folgenden werden exakte Tests berechnet.

Wird mit diesem Verfahren flir die 13 Wendepunkte die Null-
hypothese, dass das ifo Geschéftsklima einen Vorlauf von
0 Quartalen besitzt (also gleichlaufend ist) gegen die einsei-
tige Alternativhypothese, dass der Vorlauf gréBer als O Quar-
tale ist (das Geschaftsklima also ein vorlaufender Indikator
ist) getestet, resultiert ein p-Wert kleiner als 0,001. Damit
kann die Nullhypothese zugunsten der Alternativhypothese
zu den Ublichen Signifikanzniveaus (0,1; 0,05; 0,01) verwor-
fen werden. Das ifo Geschéftsklima fUr die gewerbliche Wirt-
schaft kann demnach als ein vorlaufender Indikator klassifi-
ziert werden. Die Uber diese Aussage hinaus gehende Null-
hypothese, dass der Vorlauf des Geschaftsklimas ein Quar-
tal betragt versus der Alternativhypothese, dass der Vorlauf
groBer als ein Quartal ist, kann nicht abgelehnt werden.

Fazit

Das ifo Institut fUhrt seit seiner Griindung im Jahre 1949 qua-
litative Urteils- und Tendenzbefragungen bei den Unterneh-

7 Banerji (1999) verwendet nichtparametrische Tests, um den Vorlauf von
Indikatoren fur den Wachstumszyklus der Vereinigten Staaten zu unter-
suchen.

8 Im Detail beschreiben dieses Testverfahren Efron und Tibshirani (1993,
Kap. 15).
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men durch. Am 19. Mai 1950 wurde das »KT-Verfahren« un-
ter dem Titel »Der Konjunkturtest — Ein neuartiges Verfah-
ren zur Durchleuchtung der Markte« erstmals im ifo Schnell-
dienst vorgestellt. Nur funf Jahre spéater konnte das ifo Ins-
titut feststellen, dass der Konjunkturtest ein Instrument ist,
»das sich im Streit der Meinungen durchgesetzt hat« (0.V.
1955, 4). Mitte der sechziger Jahre wurde das »Geschafts-
klima« aus den beiden Befragungskomponenten »Geschafts-
lage« und »Geschéftserwartungen fUr die ndchsten sechs
Monate« konzipiert. Die beiden GroBen spiegeln die ge-
genwartige Situation und die Aussichten der im Konjunk-
turtest befragten Unternehmen wider. Die Klima-Ergebnis-
se des ifo Instituts bezogen sich zunachst nur auf die ver-
arbeitende Industrie. Anfang der siebziger Jahren wurden
dann die Klimadaten fUr die im Konjunkturtest erfassten
Bereiche Industrie, Bauhauptgewerbe, GroB3- und Einzel-
handel (= gewerbliche Wirtschaft) zu einem konjunkturellen
Gesamtindikator verdichtet. Heute beruhen die hochag-
gregierten Ergebnisse fur das ifo Geschéftskiima in der ge-
werblichen Wirtschaft auf ca. 7 000 monatlichen Antwor-
ten von Unternehmen dieses Berichtskreises.

Die hier prasentierten Berechnungen zeigen, dass das ifo
Geschéftsklima hinsichtlich der Vorlaufeigenschaften spe-
ziell an konjunkturellen Wendepunkten sehr gut abschnei-
det. FUr die Chronologie der Wendepunkte wurde das in den
USA am National Bureau of Economic Research (NBER) ent-
wickelte Bry-Boschan-Datierungsprogramm benUtzt. Die
zyklische Komponente des realen Bruttoinlandsprodukts
wurde mit dem bekannten Baxter-King-Filter extrahiert. Im
betrachteten Untersuchungszeitraum 1970 bis 2006 konn-
te das ifo Geschaftsklima — gemessen an der Bry-Boschan-
Routine — die weitaus Uberwiegende Zahl der datierten Wen-
depunkte friihzeitig signalisieren; rein optisch werden so-
gar alle Wendepunkte angezeigt. Der durchschnittliche Vor-
lauf der Wendepunkte des Geschéftsklimas betragt
1,3 Quartale gegenuiber den Wendepunkten der zyklischen
Komponente des realen Bruttoinlandsprodukts. Der Vor-
lauf des ifo Geschaftsklimas in den Wendepunkten ist dar-
Uber hinaus statistisch deutlich signifikant. Das ifo Geschéfts-
klima far die gewerbliche Wirtschaft gilt damit zu recht als
ein viel beachteter und zuverlassiger Frihindikator fir die die
konjunkturelle Entwicklung in Deutschland und in Europa.
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Das ifo Geschéaftsklima ist ein stark beach- Abb. 1

Klaus Abberger

Produktionsindex verarbeitendes Gewerbe

teter Indikator flr die konjunkturelle Situati-
on in Deutschland. Er wird fur die qualitative
Analyse des Konjunkturverlaufs und unter
Zuhilfenahme verschiedener statistisch-ma-
thematischer Verfahren auch fUr die quanti-
tative Prognose der Wirtschaftsentwicklung
verwendet. Im Folgenden sollen einige As-
pekte beleuchtet werden, die fur die erstge-
nannte Zielsetzung, der qualitativen Kon- 05
junkturanalyse, wichtig sind. Ein Indikator, der

fur diesen Zweck verwendet wird, sollte Ei- %
genschaften besitzen, die eine rasche und 8
verlassliche visuelle Interpretation der Er- 80
gebnisse erlauben. Von einem geeigneten 75

Frihindikator kann man verlangen, dass er:

Saison- und arbeitstéglich bereinigt mit X12-ARIMA

Index 2000 = 100
0

Quelle: Statistisches Bundesamt.

— mdglichst zeitnah vorliegt;

— wenn er publiziert wurde, im Nachhinein keinen gréBe-
ren Revisionen unterliegt;

— einen Vorlauf vor der zur beurteilenden ZielgroBe besitzt,
d.h. er sollte friihzeitig Signale Uber den kommenden Kon-
junkturverlauf geben;

— eine stabile Vorlaufbeziehung besitzt, so dass relativ si-
cher abgeschétzt werden kann, wie frihzeitig das Sig-
nal des Indikators erfolgt;

— ein moglichst deutliches Konjunktursignal enthélt, d.h.
nicht interessierende kurzfristige Schwankungen in der
Zeitreihe sollten das eigentlich interessierende konjunk-
turelle Signal mdglichst wenig Uberdecken.

Die ersten beiden Eigenschaften aus diesem Katalog wer-
den vom ifo Geschaéftsklima und den weiteren Ergebnissen
der ifo Konjunkturumfragen offensichtlich erfillt. Die Resul-
tate der ifo Konjunkturumfragen werden in der letzen Wo-
che eines betrachteten Monats publiziert und in der Regel
im Nachhinein nicht mehr revidiert.

Im Weiteren werden nun die Vorlaufeigen-
schaften der ifo-Indikatoren flUr den Wirt-
schaftsbereich des verarbeitenden Gewer-

Abb. 2

von einem Trend zu bereinigen und um auf der anderen
Seite auch die kurzfristigen Schwankungen aus der Zeit-
reine zu entfernen. Dazu wird der Hodrick-Prescott-Filter
als so genannter Bandpass-Filter eingesetzt!, der Trend-
komponenten mit Perioden von mehr als acht Jahren ent-
fernt. Danach wird er mit anderen Einstellungen ebenfalls
verwendet, um hochfrequente Schwingungen mit Perioden
von weniger als 1,25 Jahren zu unterdrlcken. Diese hoch-
frequenten Schwingungen werden als Rauschen interpre-
tiert, das als Stérkomponente Uber dem eigentlich inte-
ressierenden konjunkturellen Signal liegt.

Die Konjunkturkomponente des Produktionsindex ist in Ab-
bildung 2 dargestellt und dient im Folgenden als Referenz
fUr die Konjunktur im verarbeitenden Gewerbe. Die Varianz
der dargestellten Zeitreine wird als Signalvarianz definiert.
Dagegen ist die Varianz der hochfrequenten Schwingungen,
die entfernt wurden, die Varianz des Rauschens. Das Ver-
haltnis dieser beiden Varianzen ist der Signal-zu-Rauschen-

Geschitzte Konjunkturkomponente des Produktionsindex

bes untersucht. Eine anerkannte Referenz-
groBe, die eine Beurteilung der konjunktu-
rellen Lage in diesem Teilbereich ermdglicht,
ist der Produktionsindex des verarbeiten-
den Gewerbes. Der Index ist in Abbildung 1
dargestellt. Die Zeitreihe enthélt einen er-
kennbaren Trend, so dass sie in dieser Roh-
form nur bedingt fur die Konjunkturanalyse
geeignet ist. Es wird daher der Hodrick- -1
Prescott-Filter verwendet, um die Zeitreihen -2

Index 2000 = 100

1

FUr eine Erlauterung dieses Verfahrens vgl. M. Artis,
M. Marcellino und T. Proietti, »Dating the Euro Area 5

Business Cycle«, C.E.P.R. Discussion Paper 91 92
No. 3696/2003.
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Quotient, der angibt, wie stark das interes- Abb. 4

Produktionserwartung und Beurteilung des Auftragsbestands, gefiltert

sierende Signal in der Zeitreihe im Vergleich
zum storenden Rauschen ist. Da ein guter
Konjunkturindikator ein méglichst klares Sig-

Salden

sen Faktor groBer als die Varianz des Rau- 0
schens. Die aus den Konjunkturumfragen 5
des ifo Instituts ermittelten Frahindikatoren

Trendabweichung

nal geben sollte, ist ein hoher Quotient wiin- 15

schenswert. Der Signal/Rauschen-Wert flr 10

den Produktionsindex als Referenzreihe ist

gleich 4,94, d.h die Signalvarianz ist um die- ° A

kdnnen bezlglich inres Vorlaufs und ihrer Sig-
nalstéarke nun mit dem gefilterten Produkti-

onsindex verglichen werden. Dazu wird un- -20
tersucht, mit welchem Zeitvorsprung die In- 25
dikatoren Wendepunkte im Konjunkturmus- 91

ter anzeigen. Die konjunkturellen Wende-
punkte im Produktionsindex sind in Abbil-
dung 2 markiert und dienen als Vergleichswerte. Als rele-
vant werden hier auch die zwei weniger stark ausgeprag-
ten Auf- bzw. Abwartsphasen im ersten Halbjahr 2002 und
in der zweiten Jahreshalfte 2004 betrachtet, obwohl sie
keine konjunkturellen Wachstumszyklen im eigentlichen Sin-
ne sind, da ihre oberen Wendepunkte nicht tber dem Trend
liegen. In der Abbildung zeigt sich dies daran, dass die bei-
den Gipfel noch im negativen Wertebereich angesiedelt sind.
Wie in Abbildung 3 ersichtlich ist, werden diese kleineren Zy-
klen vom ifo Geschaftsklima ebenfalls deutlich angezeigt.
Bei der Interpretation der in den Abbildungen enthaltenen
gefilterten Zeitreihen ist zuséatzlich zu bedenken, dass die Fil-
termethoden an den Randern der Zeitreihen recht instabile
Ergebnisse liefern. Kommen neue Beobachtungswerte mit
der Zeit hinzu, kdnnen diese den bisherigen Verlauf am En-
de der Reihe deutlich verédndern. Da in der folgenden Ana-
lyse aber keine Werte eingehen, die direkt an den Enden der
Zeitreihen liegen, ist dieser Effekt hier gering.

Abb. 3
Produktionsindex und Geschaftsklima, gefiltert

= Produktionserwartungen

— Auftragsbestandsbeurteilung

93 94 95 96 97 98 99 00 01 02 03 04 05 06

Quelle: ifo Konjunkturtest; Berechnungen des ifo Instituts.

Damit die Wendepunkte in den Indikatorreihen identifiziert
werden kénnen, werden diese Reihen ebenfalls gefiltert. Das
ist auch notwendig, da es durch die Filterung zu Phasen-
verschiebungen in der Zeitreihe kommt und daher die Lo-
kationen der Wendepunkte in einer gefilterten Reihe nicht
unmittelbar vergleichbar mit denen einer ungefilterten Zeit-
reihe sind. Werden beide Reihen mit demselben Verfahren
behandelt, ist dieser Vergleich wieder mdglich.

Da als ReferenzgroBe der Produktionsindex gewahlt wur-
de, stellt sich die Frage, ob neben dem ifo Geschéftsklima
nicht auch andere Ergebnisse aus den ifo Konjunkturum-
fragen als Frihindikatoren geeignet sind. So enthalt der ifo-
Fragebogen im verarbeitenden Gewerbe neben den Fragen
nach der aktuellen Geschaftslage und der erwarteten Ver-
anderung der Geschéftssituation auch konkrete Fragen, die
mit der Produktion zusammenhéngen. So wird etwa nach
den Produktionsplanen flr die nachsten drei Monate und
nach der Beurteilung des aktuellen Auftragsbestands ge-
fragt. Abbildung 4 enthalt die beiden gefil-
terten Zeitreihen, die aus diesen Fragen re-
Sultieren.

Trendabweichung
Index 2000 = 100/Salden

20
15

N AL A

[9)]

BV \N”V

= Produktionsindex

Aus der Aufzéhlung dieser potentiellen In-
dikatoren ist erkennbar, dass es innerhalb
der ifo Konjunkturumfragen zwei verschie-
dene Kategorien von Fragen gibt. Der eine
Typ besteht aus weich formulierten Fragen
zur Geschéftslage. Wie der Begriff Ge-
schéftslage zu interpretieren ist, wird dabei
den Umfrageteilnehmern selbst Uberlassen.
Die Idee hinter diesem Fragentyp ist, dass
die Antwortenden jeweils die geeigneten Kri-
terien zur Beurteilung der Geschéftslage sel-
ber wahlen. Da sich diese Kriterien Uber

-20 = Geschaftsklima

-25
91 92 93 94 95 9% 97 98 99 00 01 02 03
Quelle: Statistisches Bundesamt; ifo Konjunkturtest; Berechnungen des ifo Instituts.

die Zeit verandern kdnnen und mdglicher-
weise auch Uber den Konjunkturzyklus va-
riieren, ist dieser Ansatz sehr flexibel. Im ver-

05 06
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arbeitenden Gewerbe flieBen in die Bewertung erfah-
rungsgeman u.a. die Faktoren Auftragslage und Ertrags-
situation ein. Insbesondere die Ertrage reagieren Ublicher-
weise sensibel und frihzeitig im Konjunkturzyklus. Diese
Frageform besitzt den wichtigen Vorteil, dass sie auch au-
Berhalb des verarbeitenden Gewerbes Uber alle Wirt-
schaftsbereiche hinweg einheitlich eingesetzt werden kann.
Denn beispielsweise auch im Handel oder in Dienstleis-
tungsbereichen wie dem Transportwesen oder der Zeitar-
beit kdnnen die Teilnehmer eine Einschatzung ihrer Ge-
schéaftslage abgeben, obwohl hier in der Regel nicht pro-
duziert wird und im Einzelhandel Ublicherweise auch kein
Auftragsbestand vorhanden ist. So lasst sich relativ pro-
blemlos auch Uber verschiedene Wirtschaftsbereiche hin-
weg ein Geschaftsklima ermitteln.

Die zweite Kategorie von Fragen, die in den ifo-Fragebo-
gen enthalten sind, bezieht sich auf konkrete Sachverhalte,
die im jeweiligen Wirtschaftsbereich konjunkturrelevant sind.
Im verarbeitenden Gewerbe unter anderem etwa die be-
reits erwéhnten Fragen nach der Produktion und dem Auf-
tragsbestand.

Die Tabelle enthalt die Ergebnisse aus dem Vergleich der
vier Fragen im verarbeitenden Gewerbe mit der Konjunk-
turkomponente des Produktionsindex. Aufgeflhrt ist jeweils
das arithmetische Mittel und die Standardabweichung der
Vorlaufe an den Wendepunkten sowie der Signal-zu-Rau-
schen-Quotient. Ist der durchschnittliche Vorlauf positiv,
zeigt der untersuchte Indikator Wendepunkte tendenziell
vor dem Produktionsindex an. Ein negativer Wert impliziert
dagegen, dass der Indikator im Durchschnitt nachlauft. Die
Berechnungen zeigen, dass die Beurteilungen der Ge-
schéftslage und die Beurteilungen des Auftragsbestands
sehr deutliche Konjunktursignale mit bemerkenswerten Sig-
nal-zu-Rauschen-Quotienten geben. Allerdings zeigen sie
die Wendepunkte mit einer geringen Verzdgerung von knapp
einem Monat bei der Geschaftslage und gut einem Monat
beim Auftragsbestand an. Aufgrund der geringen Anzahl
von Wendepunkten ist hier jedoch kein signifikanter Unter-
schied feststellbar. Fir nahezu alle Umfrageindikatoren gilt,
dass tendenziell der Vorlauf der Indikatoren in den Héhe-

|Indikatoreigenschaften der ifo-Befragungsergebnisse

punkten etwas ausgepréagter ist als in den unteren Wen-
depunkten. Auf diese Unterscheidung soll hier aber wegen
der geringen Zahl von Umkehrpunkten im betrachteten Zeit-
raum seit der deutschen Wiedervereinigung nicht weiter ein-
gegangen werden.

Etwas schwécher ist das konjunkturelle Signal in den Er-
wartungsdaten. Allerdings ist es in beiden Reihen immer
noch deutlich starker als in der Referenzzeitreine des Pro-
duktionsindex, wo sich als Signal-zu-Rauschen-Quotient
der Wert 4,94 ergibt. Die ifo Geschéftserwartungen besit-
zen einen Vorlauf von durchschnittlich 3,36 Monaten, wah-
ren er fUr die Produktionserwartungen bei etwa 2,5 Mona-
ten liegt. Die Differenz rthrt neben dem inhaltlichen Unter-
schied zwischen der Beurteilung der zukUnftigen Geschaf-
te und der Produktion unter anderem auch daher, dass die
Produktionserwartungen fur die nédchsten drei Monate ab-
gefragt werden, wahrend der Zeithorizont bei den Ge-
schéftserwartungen sechs Monate sein soll. Dennoch ist
sehr bemerkenswert, dass der hohere durchschnittliche Vor-
lauf der Geschéftserwartungen nicht mit einem schwéache-
ren Konjunktursignal als bei den Produktionserwartungen
einhergeht. Die Variabilitat des Vorlaufs, gemessen durch die
Standardabweichung, liegt bei allen Indikatoren in einer &hn-
lichen GroéBenordnung, wobei die konkreten Fragen ten-
denziell etwas stabiler erscheinen.

Die beiden »weichen« Fragen zur aktuellen Geschéftslage
und zur erwarteten Geschéftslage sind den Berechnungen
zufolge sehr geeignete Konjunkturindikatoren. Das ifo Ge-
schéftsklima, das sich aus den beiden Bestandteilen Ge-
schéaftslage und Geschéftserwartungen zusammensetzt, be-
sitzt auch bezlglich seiner Indikatoreigenschaften eine Mit-
telstellung. Es hat einen durchschnittlichen Vorlauf in den
Wendepunkten von knapp zwei Monaten und enthélt ein
recht deutliches Konjunktursignal, das erheblich starker ist
als in der Referenzreihe des Produktionindex. Fur einen Kon-
junkturindikator sind das sehr positive Eigenschaften. Zu-
mal wenn man zusétzlich bedenkt, dass der Produktions-
index jeweils etwa vier Wochen spéter als die ifo-Umfragen
verdffentlicht wird und somit neben dem berechneten Vor-
lauf des Geschéaftsklimas zuséatzlich ein Publikationsvorlauf

Geschéfts- Geschafts- Geschéfts- Produktions- SR

; des Auftrags-
klima lage erwartungen erwartungen
bestands
Mittlerer Vorlauf an den Wendepunkten 1,72 -0,82 3,36 2,45 -1,27
Standardabweichung des Vorlaufs 3,13 3,28 3,17 2,77 2,69
Signal-zu-Rauschen-Quotient 21,47 45,49 9,59 8,53 41,42
Signal-zu-Rauschen-Quotient im Produktionsindex: 4,94.

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.
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besitzt. Faktisch gleicht dieser Vorsprung sogar den leich-
ten Nachlauf aus, der bei der Beurteilung der Geschaftsla-
ge errechnet wurde.

Der ifo Geschéftsklimaindex eignet sich daher sehr gut als
Frahindikator fur die konjunkturelle Entwicklung im verar-
beitenden Gewerbe. Dartber hinaus l8sst sich mit den wei-
teren Befragungsergebnissen, etwa Uber die Produktion und
den Auftragsbestand, aber auch mit den hier nicht behan-
delten Fragen Uber die Beurteilung der Fertigwarenlager, die
Preisentwicklung, die Beschéaftigtenentwicklung und der Ka-
pazitdtsauslastung, ein differenziertes Bild der wirtschaftli-
chen Entwicklung zeichnen.

Es bleibt abschlieBend noch hinzuzufligen, dass die ver-
wendeten Umfrageergebnisse hier nur auf inre Eigenschaf-
ten als visuelle Fruhindikatoren fur die konjunkturelle Ent-
wicklung untersucht wurden. Uber diesen Zweck und dem
Einsatz als Indikatoren fUr die quantitative Konjunkturprog-
nose hinaus, besitzen die Umfrageergebnisse auch einen
eigenstandigen Wert. Denn durch sie wird sichtbar, wie die
Unternehmen ihre Situation bewerten und welche Erwar-
tungen und Plane sie fur die nahe Zukunft haben. Diese
Einschatzungen liefern Einsichten, die Uber eine objektive
zahlenméaBige Erfassung von Tatbestédnden hinausgehen.
Werden die Fertigwarenlager oder der Personalbestand als
zu groB oder zu klein angesehen, halten die Unternehmen
ihre technischen Kapazitaten flr ausreichen oder flr zu ge-
ring und wie schatzen sie die Verdnderung ihrer internatio-
nalen Wettbewerbsféahigkeit ein? Das sind interessante Be-
wertungen, die flr eine Analyse der wirtschaftlichen Lage
wichtigen Informationsgewinne liefern.

59. Jahrgang - ifo Schnelldienst 21/2006
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und der Preiserwartungen im ifo Konjunkturtest
fur das verarbeitende Gewerbe

Die Erzeugerpreise, auch Produzentenprei- Abb. 1
se genannt, geben Aufschluss dartber, wie

stark der Preisdruck auf der Produktions-

Klaus Abberger

Vorjahresdifferenzen der Erzeugerpreise und der ifo-Preiserwartungen im
verarbeitenden Gewerbe

Differenzen
4

ebene ist. Zwar schwanken die Produzen-
tenpreise in der Regel starker als die Kon-
sumentenpreise, doch kdénnen sie dennoch 3
Hinweise auf eventuelle zukinftige Veran-
derungen der Konsumentenpreise geben.
Der Index der Erzeugerpreise basiert auf mo- 1
natlichen Erhebungen und wird vom Statis-
tischen Bundesamt um den 20. des jeweili-

gen Folgemonats verdffentlicht. Der Index 1
soll auf einer reprasentativen Grundlage die
Entwicklung der Preise fur die vom Bergbau -2

Saldendifferenzen

40

30
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und verarbeitenden Gewerbe sowie der
Energie- und Wasserwirtschaft in Deutsch-
land erzeugten und im Inland verkauften Pro-
dukte messen. Die folgende Analyse bezieht
sich jedoch ausschlieBlich auf die Preisentwicklung im ver-
arbeitenden Gewerbe.

In seinem monatlichen Konjunkturtest fragt das ifo Institut
die teilnehmenden Unternehmen nach ihren voraussichtli-
chen inlandischen Verkaufspreisanderungen in den nachs-
ten drei Monaten. Den Befragten werden die Antwortkate-
gorien »steigen«, »etwa gleich bleiben«, »fallen« vorgegeben.
Aus den Antworten wird der Saldo der »Steigen«- und der
»Fallen«-Meldeanteile gebildet. Abbildung 1 zeigt die Zeit-
reihe der Veranderungen der Erzeugerpreise gegentiber den
jeweils selben Monaten des Vorjahres (Vorjahresdifferenzen)
und die Zeitreihe der Vorjahresdifferenzen der ifo-Preiser-
wartungen. Da die Differenzenbildung eine (Phasen-)Ver-
schiebung der Zeitreihen bewirkt, werden beide Zeitreinen
auf diese Weise behandelt.! Die abgebildeten Zeitreihen ent-
halten den gleichen konjunkturellen Verlauf. Am aktuellen
Rand zeigen die Reihen seit Beginn dieses Jahres eine nach-
lassende Preissteigerungstendenz an. Werden die Vorjah-
resdifferenzen der Erzeugerpreise mit den
unbehandelten ifo-Preiserwartungen vergli-
chen, andert sich an der Gemeinsamkeit des
konjunkturellen Verlaufs kaum etwas, jedoch
wird der Vorlauf der ifo-Reihe leicht reduziert.

Abb. 2

= Erzeugerpreisindex = ifo-Preiserwartungen

Quelle: Statistisches Bundesamt; ifo Institut.

beiden Zeitreihen ist. Weiterhin zeigt sich, dass die ifo Kon-
junkturtestdaten die oberen und unteren Wendepunkte vor
den Erzeugerpreisen anzeigt.

Grundlegender lasst sich der Zusammenhang durch eine
Spektralanalyse untersuchen. Die Spektralanalyse ist ein
Hilfsmittel, mit dem die Zeitreihen in Schwingungskompo-
nenten unterschiedlicher Frequenzen zerlegt werden. Die
beiden oberen Graphiken in Abbildung 3 enthalten die Spek-
traldichteschatzungen flr die Einzelzeitreinen. In beiden Rei-
hen sind deutlich erkennbar zyklische Komponenten in ei-
nem Frequenzbereich um etwa 0.027 enthalten. Diese Fre-
quenz entspricht einer Schwingung von drei Jahren. Die Gra-
phik unten links in Abbildung 3 zeigt die geschétzte Kohéa-
renz im relevanten Frequenzbereich. Die Kohérenz kann als
quadratische Korrelation zwischen den beiden Zeitreihen in-
nerhalb eines Frequenzbereichs interpretiert werden. Im kon-
junkturellen Frequenzbereich zeigt die Schatzung einen deut-
lichen Zusammenhang zwischen den Zeitreinen an. Das Pha-

Gefilterte Vorjahresdifferenzen der Erzeugerpreise und der ifo-Preiserwar-
tungen im verarbeitenden Gewerbe

4 Differenzen
Um den konjunkturrelevanten Verlauf der bei-

den Zeitreihen besser beurteilen zu kénnen, 3
wurden fur die Abbildung 2 die zyklischen
Anteile in den Reihen, die eine Schwin-
gungsdauer von weniger als 1,25 Jahren be- 1
sitzen, mit Hilfe eines Hodrick-Prescott Fil-
ters unterdriickt.2 Deutlich erkennbar wird,
wie ahnlich der konjunkturelle Verlauf in den 1

1 FUr eine Diskussion dieser Eigenschaft vgl. Goldrian
(2005).

2 Fir eine Erlauterung dieser Vorgehensweise vgl. Artis,
Marcellino und Proietti (2003).
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Abb. 3
Spektralanalyse der Zeitreihen

Erzeugerpreise ifo-Preiserwartungen
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sendiagramm unten rechts in Abbildung 3 enthalt eine Schat-
zung des Phasenspektrums. Mit diesem Instrument wird ge-
messen, ob die zyklischen Komponenten der beiden Zeit-
reinen zeitlich verschoben sind. Die geschéatzten Werte deu-
ten auf einen durchschnittlichen Vorlauf der konjunkturellen
Komponente der ifo-Preiserwartungen von gut vier Mona-
ten hin.3

Zusammenfassend kann festgehalten werden, dass die Er-
gebnisse des ifo Konjunkturtests zu den Preiserwartungen
der befragten Unternehmer einen geeigneten Frihindikator
fUr die Erzeugerpreise im verarbeitenden Gewerbe bilden.
Die ifo-Zeitreihe enthélt einen ahnlichen konjunkturellen Ver-
lauf wie die Erzeugerpreisreine. Die Konjunkturkomponen-
te der ifo-Befragungsergebnisse besitzt einen durch-
schnittlichen Vorlauf von etwa vier Monaten vor den Erzeu-
gerpreisen und zeigt die Wendepunkte in der Regel vorzei-
tig an. Zu diesem Vorlauf in den Zeitreihen kommt noch ein
weiterer Vorlauf durch die verschiedenen Publikationszeit-
punkte hinzu: Die ifo-Ergebnisse werden fast vier Wochen
vor den amtlichen Daten veroffentlicht.

3 Werden die Vorjahresdifferenzen der Erzeugerpreise mit den unbehandel-
ten ifo-Preiserwartungen verglichen, ergibt sich ein durchschnittlicher
Vorlauf von knapp drei Monaten.
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Der Einzelhandel in Deutschland steckt un-
bestreitbar in einer Krise, seit Mitte 2002
gehen beispielsweise die nominalen Um-
satze bestandig zurlck (vgl. Abb. 1). Zu-
letzt hat sich jedoch das ifo Geschafts-
klima fUr den Einzelhandel im Dezember
und im Januar positiv entwickelt. Deutet es
damit auf ein Ende der Krise hin? Wie aus
Abbildung 2 hervorgeht, stieg das Ge-
schéaftsklima auch im Laufe des Jahres
20083 spurbar an, ohne dass damit schon
ein Ende der Umsatzrickgange verbunden
war. Allerdings gehen in das Geschéftskli-
ma auch nicht explizit Befragungsergeb-
nisse Uber die Umsatzentwicklung ein, son-
dern es wird als Mittelwert aus den Anga-
ben zur Geschaftslage und zu den Ge-
schéaftserwartungen der Einzelhandler ge-
bildet. Neben den eigenen Umsétzen sind
bei der Beantwortung dieser beiden Fra-
gen auch weitere Determinanten, wie et-
wa die Ertragslage, wichtig. Das Ge-
schéftsklima ist auBerdem nicht in erster
Linie dafur konzipiert, l1angerfristige Ten-
denzen anzuzeigen. Vielmehr sollten sich
die konjunkturellen Verlaufe im ifo Ge-
schaéftsklima widerspiegeln.

Bei Konjunktur handelt es sich per Defini-
tion um die zyklischen Schwankungen um
einen langfristigen Trend herum. Betrach-
tet man beispielsweise das Bruttoinlands-
produkt als ReferenzgrdBe flr die Gesamt-
wirtschaft, ist der Trend positiv, und die Wirt-
schaft befindet sich in einer Schwache-
phase, wenn das tatséchliche BIP unterhalb
des Trendwertes liegt. Das Wachstum muss
aber nicht kleiner als null sein, um eine
Schwécheperiode zu markieren. Geht man
nun von einem fallenden langerfristigen Ver-
lauf aus, impliziert umgekehrt eine Erho-
lungsphase, dass man sich oberhalb die-
ses Verlaufs befindet. Dies schlieBt jedoch
nicht aus, dass das Wachstum weiterhin ne-
gativ ist.

Eine ReferenzgréBe fur die Beurteilung der
konjunkturellen Entwicklung im Einzelhan-
del sind die bereits angesprochenen no-
minalen Umsétze, die nun schon seit eini-
ger Zeit eine negative Tendenz aufweisen.
Um den zyklischen Verlauf der Einzelhan-
delsumsétze zu untersuchen, sind in Ab-
bildung 3 die Differenzen der Umsatze zu
den jeweiligen Vorjahreswerten abgebil-

Klaus Abberger

Abb. 1
Einzelhandel insgesamt

nominaler Umsatz®
104

Index 2000 = 100, saisonbereinigt
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Quelle: Statistisches Bundesamt; Berechnungen des ifo Instituts.

Abb. 2

‘ Geschiftsklima im Einzelhandel

0

-45  — Originalwerte (saisonbereinigty — geglattete Werte
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Quelle: ifo Institut.

Abb. 3

Vorjahresdifferenz der Einzelhandelsumsatze

6
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Quelle: Statistisches Bundesamt; Berechnungen des ifo Instituts.
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det.? Sowohl die Zeitreihe der Vorjahresdifferenzen als
auch das ifo Geschéftklima verlaufen unruhig, wobei das
Geschéaftsklima noch vergleichsweise gut zu interpretie-
ren ist. Ein Vergleich der geglatteten Versionen der bei-
den Zeitreihen zeigt, dass das Geschéftklima ein hervor-
ragender Indikator fur den zyklischen Verlauf im Einzel-
handel ist. Die Ubereinstimmungen in den beiden Zeit-
reihen sind sehr deutlich erkennbar. Uber das Jahr 2003
hinweg zeigen die Daten eine Erholung an, die sich 2004
aber nicht fortsetzte. Im Gegenteil, es kam erneut zu ei-
ner leichten Abkuthlung. Die neuesten Zahlen deuten nun
an, dass diese Abschwachung vorerst Uberwunden zu
sein scheint. Da das ifo Geschéaftklima aber ein Indikator
fr den konjunkturellen Verlauf ist, bedeutet dies zunachst
nur, dass der Druck auf die Umsétze im Einzelhandel nach-
zulassen scheint. Ob damit schon die seit lAngerem ne-
gative Tendenz in den Einzelhandelsumséatzen beendet
ist, muss sich erst noch erweisen.

1 Eine andere in der Zeitreihenanalyse haufig verwendete Methode zur Ex-
traktion zyklischer Komponenten ist der Einsatz so genannter Bandpass-
Filter (z.B. Baxter-King Filter). Diese Filter besitzen insbesondere den Vor-
teil, dass sie keine Phasenverschiebung der Zeitreihe bewirken. In dieser
Anmerkung werden nur die auf Vorjahresdifferenzen basierenden Resul-
tate vorgestellt, da diese Werte einfacher zu interpretieren sind. Die Er-
gebnisse gelten aber im Wesentlichen auch, wenn ein durch Bandpass-

Filter ermittelter zyklischer Verlauf als Referenz verwendet wird.

ifo Schnelldienst 3/2005 - 58. Jahrgang
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Das ifo Institut fuhrt seit 1951 seine Kon- Abb. 1
junkturumfragen auch im GroBhandels-

bereich durch. Die Antworten der befragten

Klaus Abberger

Vorjahresverdnderungen der realen Umsiatze im GroBhandel und
ifo Geschéftsklima im GroBhandel

GroBhandelsunternehmen gehen unter an-
derem in den ifo Geschaftsklimaindex fur die
gewerbliche Wirtschaft ein. Das Ge- %
schéftsklima wird aus den Antworten zu 10
zwei Fragen gebildet. Die Befragten werden
gebeten, zum einen ihre momentane Ge-
schaftslage und zum anderen ihre Erwar-
tungen fur die ndchsten sechs Monate an- 5
zugeben. Die Intention, die hinter dem Ge-
schéftsklima steht, ist, einen maglichst ein-
fachen, aber auch zuverlassigen Fruhin-
dikator fur die konjunkturelle Entwicklung
der Wirtschaft zu erhalten.

20

1995

Differenzen

—— Vorjahresdifferenz des realen Umsatzes

Salden

1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005

——ifo Geschaftsklima

Quelle: Statistisches Bundesamt; ifo Institut.

Um den Verlauf des Geschéftsklimas im
GroBhandelsbereich bewerten zu kénnen, kann es Zeitrei-
hen der amtlichen Statistik gegentibergestellt werden. In
Abbildung 1 ist die monatliche Zeitreihe der Veranderung
des realen Umsatzes im Bereich Handelsvermittlung und
GroBhandel im Vergleich zum gleichen Monat des Vorjah-
res abgebildet. Die Daten stammen aus der monatlichen
Konjunkturerhebung des Statistischen Bundesamtes und
werden in der Regel gut 30 Tage nach dem Ende des Be-
richtsmonats veroffentlicht. Das ebenfalls abgebildete ifo
Geschéftsklima fir den GroBhandel wird dagegen im Ver-
lauf der letzten Woche des Berichtsmonats publiziert. Dar-
Uber hinaus werden die amtlichen Umsatzzahlen spater
noch revidiert, was bei den Geschéftsklimawerten nicht der
Fall ist. Bevor die Reihen verglichen werden, sollte man
beachten, dass die Bildung von Vorjahresveranderungsra-
ten zwar eine beliebte Ubung bei der Analyse der konjunk-
turellen Entwicklung ist, dass dieses Vorgehen aber auch
Probleme beinhaltet. Die Berechnung von Vorjahresveran-
derungsraten ist rein technisch betrachtet eine Filterung der
Zeitreihe, die als Nachteil mit sich bringt, dass die Zeitreine
und insbesondere die interessierenden Wen-
depunkte einer Phasenverschiebung unter- Abb. 2
zogen werden.” Um den Vergleich der Zeit-

reihen mit einem entsprechend behandelten

Zwar werden die befragten GroBhandelsunternehmen ihre
Geschéftslage nicht nur nach dem Umsatz, sondern auch
anhand von anderen EinflussgréBen, etwa der Ertragslage,
bewerten. Dennoch sollte sich sowohl im Geschéftsklima
als auch in den Veranderungen der Umsatze eine ahnliche
konjunkturelle Entwicklung zeigen. Dieser gemeinsame zy-
klische Verlauf ist auch in den beiden Abbildungen erkenn-
bar. Er wird aber noch deutlicher, wenn die Reihen gegléat-
tet werden. In den Abbildungen 3 und 4 sind die geglatte-
ten Zeitreinen enthalten. Zur Glattung wurde ein Hodrick-
Prescott verwendet, der so eingestellt wurde, dass er
Schwankungen mit einem Zyklus von weniger als 1,25 Jah-
ren unterdrlckt.2 Das ifo Geschéftsklima zeigt den kon-
junkturellen Verlauf in der Regel mit einem Vorlauf vor den
Umsatzveranderungen zuverléssig an. Eine Ausnahme bil-
det der untere Wendepunkt zum Ende des Jahres 2001.
Zu dieser Zeit stieg die Erwartungskomponente des Ge-
schaftsklimas deutlich an, die Lagebeurteilung folgte dieser
Einschatzung aber nicht. Diese Entwicklung zeigte sich auch
im Geschaftsklima flr das verarbeitende Gewerbe. Tat-

Vorjahresveréanderungen der realen Umsétze im GroRhandel und des
ifo Geschiftsklimas im GroBhandel

Geschéftsklima zu ermdglichen, sind in Ab-
bildung 2 die Zeitreinen der Vorjahresveran- 20
derung des realen Umsatzes und die Ver- 15
anderung zum Vorjahr fir das Geschaftkli-

ma abgebildet.

Differenzen

10

1 Fur eine Diskussion dieser Eigenschaften vgl. G. Gold- -5
rian, Eine Anmerkung zur Aussagekraft von Wachs-
tumsraten, ifo Schnelldienst 58 Jg., Nr. 13/2005,
47-48.

2 Fur eine Erlauterung dieser Vorgehensweise vgl. M.
Artis, M. Marcellino und T. Proietti, Dating the Euro
Area Business Cycle, C.E.P.R. Discussion Paper
No. 3696/ 2003.
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Abb. 3
Vorjahresverdnderungen der realen Umsiétze im GroBhandel und
ifo Geschaftsklima im GroBhandel, jeweils gegléttet

ponente schwankt. Je starker die Werte um
das Konjunktursignal streuen, desto schwie-
riger wird die Interpretation des Indikators

Differenzen

—— Gefilterte Vorjahresdifferenz des realen Umsatzes

Quelle: Statistisches Bundesamt; ifo Institut.

sachlich war die gesamtwirtschaftliche Entwicklung in 2002
auch sehr moderat.

Betrachtet man die geglatteten Vorjahresveranderungen des
Geschaftsklimas in Abbildung 4, ist die Wirkung dieser Fil-
terung deutlich erkennbar. Der Vorlauf des Geschaftskli-
mas vor den Umsatzveranderungen hat sich erhdht, und
auch der Wendepunkt im Jahr 2001 wird durch die ifo-Da-
ten friihzeitig signalisiert. Neben der Verschiebung der Wen-
depunkte bewirkt die Bildung der Vorjahresdifferenzen auch,
dass die Zyklen ausgepragter sind als im urspriinglichen Ge-
schaftsklima.

Das ifo Geschaftsklima scheint somit ein geeigneter Indika-
tor fUr die konjunkturelle Entwicklung im GroBhandel zu sein.
Es besitzt im Vergleich zu Zahlen der amtlichen Statistik ei-
nen »Publikationsvorsprung«, d.h. es wird zeitnaher verdf-
fentlicht, und es wird nicht nachtréaglich revidiert. Fur die Kon-
junkturanalyse ist dartiber hinaus wichtig, wie stark ein In-
dikator um die in der Zeitreine enthaltene Konjunkturkom-

Abb. 4

Vorjahresverdnderungen der realen Umsétze im GroBhandel und des

ifo Geschaftsklimas im GroBhandel, jeweils geglittet

— Gefiltertes ifo Geschaftsklima

Salden am aktuellen Rand. Mdchte man beurteilen,
ob eine Wende im Konjunkturverlauf einge-
treten ist, muss man bei einem starker
schwankenden Indikator langer warten als

bei einem glatteren Indikatorverlauf, da es

-20 schwieriger ist, das Konjunktursignal von Zu-
fallsschwankungen zu unterscheiden. Um
30 verschiedene Indikatoren hinsichtlich dieser

Eigenschaft zu vergleichen, kann der Quo-
tient zwischen der Varianz der Konjunktur-
komponente (hier die Varianz der geglatte-
ten Reihen) und der Varianz der Restkom-
ponente (die Varianz der Reste der Zeitreihe,
wenn die Konjunkturkomponente abgezo-
gen wird) gebildet werden. Je gréBer dieser
Quotient ist, desto deutlicher ist das Signal, das von dem
jeweiligen Indikator ausgeht. Im vorliegenden Fall ist der Quo-
tient fur die Vorjahresveranderungen der GroBhandelsum-
satze gleich 0,19, fur das ifo Geschéftsklima gleich 5,36 und
fUr die Vorjahresdifferenzen des Geschéftsklimas gleich 5,57.
Es zeigt sich also auch nach diesem Kriterium, dass das ifo
Geschaftsklima ein geeigneter Indikator ist, der frlihzeitig re-
lativ deutliche Signale Uber den Konjunkturverlauf gibt.

-40

Differenzen

-12

1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003
— Gefilterte Vorjahresdifferenz des realen Umsatzes
= Gefilterte Vorjahresdifferenz des ifo Geschaftsklimas
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Quelle: Statistisches Bundesamt; ifo Institut.
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Beschaftigtenabbaus im verarbeitenden Gewerbe an

Im verarbeitenden Gewerbe Deutschlands

Klaus Abberger

Beschiftigtenentwicklung im verarbeitenden Gewerbe Deutschlands

sind nach Angaben des Statistischen Bun-
desamtes im Januar 2005 tber 200 000 Per-
sonen weniger beschaftigt als noch im Ja-
nuar 2003." Zuletzt nahm die Zahl der Be-
schéftigten im Jahr 2001 zu, doch fallt seit -5
Herbst 2001 die Anzahl der im verarbeiten-
den Gewerbe beschaftigten Personen wie-
der. Die Abbildung enthalt die monatlichen
prozentualen Veranderungen der Anzahl der -20
Beschaftigten im Vergleich zum jeweiligen
Vorjahresmonat. Seit Herbst 2001 zeigen die
Balken einen bis heute andauernden konti-
nuierlichen RlUckgang der Beschéaftigtenzah- -35
len an. Im Verlauf des Jahres 2004 hat sich
dieser Abbau jedoch merklich verlangsamt.
Es stellt sich daher die Frage, ob der Stel-
lenabbau nun bald zum Stillstand kommt?

-25

-30

98

Um frihzeitige Signale fur eine Verédnderung der Anzahl
von Beschaéftigten zu erhalten, fragt das ifo Institut in sei-
nen monatlichen Unternehmensbefragungen auch nach
den Beschéftigtenplanen der Unternehmer. Unter der Ru-
brik »Erwartungen fur die ndchsten drei Monate« wird ge-
fragt: »Die Zahl der mit der Herstellung von XY beschéf-
tigten Arbeitnehmer wird zunehmen/etwa gleich blei-
ben/abnehmen«. Aus den Antworten werden Salden ge-
bildet, d.h. von der Zahl der »wird zunehmen«-Antworten
wird die Anzahl der mit »abnehmen« beantworteten Fra-
gen abgezogen.

Die in der Abbildung eingetragene Zeitreihe der Salden aus
den ifo-Befragungen zeigt eine sehr gute Ubereinstimmung
mit der tats&chlichen Beschéftigtenveranderung bei einem
deutlich erkennbaren Vorlauf auf. Der Beginn des Be-
schéaftigtenabbaus im Herbst 2001 wird von den Befra-
gungsergebnissen schon vier Monate zuvor angezeigt.
Wichtig ist in diesem Zusammenhang jedoch, dass die fak-
tische Nulllinie der Befragungssalden nicht dem Saldenwert
null entsprechen muss. Das liegt an Asymmetrien bei den
Antworten, die durch die Salden nicht erfasst werden. Bei
der Interpretation von Befragungssalden sollte man diesen
Sachverhalt immer im Auge behalten. Erschwert wird die-
se Problematik zudem dadurch, dass sich die faktische Null-
linie Uber die Zeit verandern kann. Liegt fiir die Saldenrei-
he eine geeignete Referenzzeitreihe vor, so wie im hier be-
trachtete Beispiel mit den tatsachlichen jahrlichen Be-
schaftigtenveranderungen, kann eine Nulllinie geschatzt
werden. Es ergibt sich fur die Salden der Beschaftigten-
plane ein faktischer Nullwert, der in etwa im Bereich zwi-
schen — 13 und — 14 liegt.

1 Vgl. Monatsberichte im verarbeitenden Gewerbe. Zur Definition der Be-
schaftigten siehe dort. Zu den Beschéaftigten zahlen u.a. auch Teilzeitbe-
schéftigte.
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1) Verénderung gegeniiber dem jeweiligen Vorjahresmonat in %. Aufgrund von Umstellungen der Klassifizierung ergibt sich im Januar
2003 ein Sprung in der Reihe.
Quelle: Statistisches Bundesamt; ifo Konjunkturtest (Deutschland).

Im Verlauf des Jahres 2004 zeigen die Beschaftigtenplane
der Unternehmen im verarbeitenden Gewerbe eine deutli-
che Verlangsamung des Beschéftigtenabbaus an. Diese Ten-
denz lieB darauf hoffen, dass der Abbau bald zum Stillstand
kommen kénnte. Doch seit Dezember sind die Ergebnisse
der Befragungen wieder pessimistischer. Zwar ist es noch
zu frih, eine erneute nachhaltige Verschéarfung des Stellen-
abbaus aus diesen Zahlen zu diagnostizieren, doch machen
sie auch leider keine Hoffnung darauf, dass im ersten Halb-
jahr 2005 das Ende des Abbaus erreicht wird und dass das
verarbeitende Gewerbe in Klrze wieder positiv zur Be-
schaftigtenentwicklung in Deutschland beitragen kann.
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Der ifo Geschéftsklimaindex setzte seine seit
dem Fruhjahr 2005 anhaltende Aufwarts-
entwicklung auch in diesem Jahr fort. Die be-
fragten Unternehmen bewerteten ihre mo-
mentane Geschéftssituation von Monat zu
Monat zunehmend gunstiger. Die Ge-
schaftserwartungen stiegen im ersten Quar-
tal ebenfalls, doch sind die Befragungsteil-
nehmer danach etwas zurtckhaltender be-
zUglich der zukUnftigen Entwicklung gewor-
den. Diese Korrektur in den Geschaftser-
wartungen setzte sich im Juni aber nicht wei-
ter fort.

In der Offentlichkeit ist diskutiert worden, ob
die deutliche Aufhellung des Geschéftskli-
mas nicht Uberzogen sei und die tatsachli-
che konjunkturelle Entwicklung nicht Uber-
zeichnet dargestellt wiirde. Seine Sicht zu
dieser Entwicklung hat das ifo Institut bereits
dargelegt!, so dass an dieser Stelle darauf
nicht weiter eingegangen werden soll. Inte-
ressant ist aber zu beleuchten, wie dieser
deutliche Anstieg zustande kam. Es zeigt sich
namlich, dass in allen vier Wirtschaftsberei-
chen, die im ifo Geschéaftsklima fur die ge-
werbliche Wirtschaft erfasst werden — dem
verarbeitenden Gewerbe, dem Bauhaupt-
gewerbe, dem Einzel- und dem GroBhandel
— und darUber hinaus auch im Dienstleis-
tungsgewerbe, wie es im ifo Geschaftskli-
ma fUr das Dienstleistungsgewerbe erfasst
wird, die Bewertungen der Unternehmer
deutlich positiver geworden sind. Auch in-
nerhalb dieser Wirtschaftsbereiche ist die
Verbesserung in nahezu allen Unterbereichen
sichtbar. Es ist also nicht so, dass nur weni-
ge Branchen, die eventuell von besondern
Faktoren profitieren, den Index nach oben
getrieben haben. Es ist auch nicht so, dass
nur die Antworten von GroBunternehmen flir
die Verbesserung verantwortlich sind, denn
auch das aus dem ifo Konjunkturtest be-
rechnete KfW-ifo-Geschaftsklima fur kleine
und mittlere Unternehmen hat sich erheblich
aufgehellt. Zwar sind die Antworten dieser
Unternehmen grundsatzlich etwas vorsich-
tiger als die der gro3en Firmen, doch hat sich
auch in diesem Bereich der Wirtschaft das
Geschéftsklima seit dem Frihjahr des letz-
ten Jahres erheblich aufgehellt. Der deutli-
che Anstieg des ifo Geschéaftsklimaindex ist

1 H.-W. Sinn und K. Abberger, »Zur Prognosekraft des
ifo Indikators«, ifo Schnelldienst 59. Jg., Nr. 4/2006,
35-36.
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Abb. 1

Geschaftsklima im Vergleich
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Quelle: ifo Konjunkturtest.

Abb. 2
Geschiftsklima nach Sektoren

2000 = 100, saisonbereinigte und geglattete Werte
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2 Verarbeitendes Gewerbe ohne Nahrungs- und Genussmittel.
Quelle: ifo Konjunkturtest.

Abb. 3
Geschaftsklima: Gewerbliche Wirtschaft

Salden in %, saisonbereinigt
30

GrofRe Unternehmen

Kleine und mittlere Unternehmen

91 92 93 94 9 96 97 98 99 00 O1 02 03 04 05 06

Quelle: ifo Konjunkturtest.



Im Blickpunkt

demnach das Ergebnis einer positiven Ent-
wicklung, die die Wirtschaft weit durch-
drungen hat.

Ein stabiles Fundament fUr die wirtschaftli-
che Entwicklung bildet weiterhin der Export
des verarbeitenden Gewerbes. Trotz einer
Korrektur im Juni bewerteten die fur den ifo
Konjunkturtest befragten Industrieunterneh-
men ihre Chancen im Exportgeschaft wei-
terhin sehr positiv. Neben einer robusten
Weltkonjunktur durfte ein weiterer Grund fur
diesen Optimismus darin liegen, dass die Un-
ternehmen deutliche Verbesserungen bei ih-
rer Wettbewerbsposition sowohl auf den
auslandischen Méarkten innerhalb der EU als
auch auBerhalb der EU sahen. Diese Ent-
wicklung schlug sich auch in der Beurteilung
des Auftragsbestandes aus dem Ausland
nieder, die sich im ersten Halbjahr erheblich
verbessert hat.

Neben der positiveren Bewertung des aus-
landischen Auftragsbestands zeigten sich die
Industrieunternehmen aber auch erheblich
zufriedener mit dem Auftragsbestand insge-
samt, so dass sich daraus eine erfreuliche
Entwicklung der inlandischen Nachfrage ab-
leiten lasst. Zusammen mit den Geschafts-
klimaverbesserungen im Bauhauptgewerbe,
im GroBhandel und im Einzelhandel ergibt
sich daher das Bild einer lebhafteren Bin-
nenkonjunktur. Die Unzufriedenheit bei den
Unternehmen des Bauhauptgewerbes Uber
ihre Auftragsbestande hat sich im Verlauf die-
ses Halbjahres merklich abgeschwacht, und
die Kapazitadtsauslastung wurde gesteigert.
Bei den Einzelhandlern ist die Unzufrieden-
heit Uber zu groBe Lagerbestédnde deutlich
zuriickgegangen, und die Konsumgtiter-
groBhandler berichteten von einer positiven
Tendenz bei inren beabsichtigten Bestellun-
gen. Ein weiteres Indiz flr eine gréBere Dy-
namik im Inland ist, dass die Produktions-
plane der Gebrauchsguterhersteller seit
Herbst letzten Jahres deutlich expansiver ge-
worden sind. Die Entwicklung ist in diesem
Bereich sogar dynamischer als bei den In-
vestitionsguterherstellern gewesen. Die Vor-
leistungsguterhersteller gingen beiihren Pla-
nungen im Verlauf des 2. Quartals sogar von
weniger starken Produktionssteigerungen
aus. Allerdings wurde den Angaben der Un-
ternehmen zufolge die Produktionstatigkeit
in diesem Bereich in der Vergangenheit be-
sonders deutlich ausgeweitet. Eine ahnliche

Abb. 4

Exporterwartungen im verarbeitenden Gewerbe®

Salden in %, saisonbereinigt

20

10

Juni

-15
1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005 2006

@ Ohne Ernshrunasaewerbe und Tabakverarbeituna.
Quelle: ifo Konjunkturtest.

Abb. 5

Beurteilung des Auftragsbestandes im verarbeitenden Gewerbe?

Salden in %, saisonbereinigt

Ausland
insgesamt

Juni

1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005 2006

 Ohne Erndhrungsgewerbe und Tabakverarbeitung.
Quelle: ifo Konjunkturtest.

Abb. 6

Wettbewerbspositiona’ verarbeitendes Gewerbe

Auf den auslandischen Markten innerhalb der EU

in o
verbessert Salden in % ]

verschlechtert -10
1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005 2006

verbessert Auf den ausléndischen Markten aulRerhalb der EU

verschlechtert
1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005 2006
—— saisonbereinigt —— saisonbereinigt und geglattet

2 Ohne Ernahrungsgewerbe und Tabakverarbeitung.
Quelle: ifo Konjunkturtest.
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Entwicklung zeigt sich bei dem groBen
Dienstleistungsbereich der Datenverarbei-
tung. Nach einer deutlichen Aufhellung des
Geschéftsklimas scheint hier eine gewisse
Beruhigung einzukehren.

Auch wenn sich in einigen Industrie- und
Dienstleistungsbereichen die Euphorie Uber
die zukUnftige Entwicklung etwas ab-
schwécht, deutet das ifo Geschaftsklima ins-
gesamt auf eine positive Entwicklung hin. In
der Industrie zeigt sich dies auch an der Be-
urteilung der technischen Kapazitaten, die
weniger haufig als zu groB eingestuft werden
und damit auf eine Steigerung der Investi-
tionstatigkeit hindeuten. Auch die negativen
Beschaftigtenplanungen haben sich zu Jah-
resbeginn deutlich entspannt. Allerdings ist
diese Entwicklung in den letzten Monaten ins
Stocken geraten.

ifo Schnelldienst 14/2006 - 59. Jahrgang

Abb. 7

Produktionsplénea) verarbeitendes Gewerbe

o Vorleistungsgliter Salden in %
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Quelle: ifo Konjunkturtest.

2 Ohne Erndhrungsgewerbe und Tabakverarbeitung.

Abb. 8
Beurteilung der technischen Kapazititen im verarbeitenden Gewerbe®
Salden in %
zu klein
zu grof}
1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005 2006

3 Ohne Ernahrungsgewerbe und Tabakverarbeitung.
Quelle: ifo Konjunkturtest.

Abb. 9

Beschaftigungsplanung in der gewerblichen Wirtschaft

Salden in %, saisonbereinigt

1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005 2006

Quelle: ifo Konjunkturtest.






Wirtschaft

Wie schatzen deutsche Industriefirmen ihre Wettbewerbsposition ein?

Gernot Nerb

Fiir ein einzelnes Unternehmen ist ein Hauptkriterium fiir die Beurteilung der Wettbewerbspo-
sition, ob es gelingt, den eigenen Marktanteil zu erhalten oder zu erhohen. Die wesentlichen
StellgréoBen des Unternehmens sind dabei der Preis und die Qualitat der angebotenen Leistun-
gen. Hinzu kommen noch eine Reihe anderer Faktoren, die - nicht erschopfend - am Beispiel
von Dienstleistungsunternehmen in Tabelle 2 zusammengestellt sind. Angesichts der Komple-
xitat der EinflussgroBen ist es eine groBe Hilfe fiir den auBenstehenden Analysten, dass seit
1997 in vierteljéahrlichem Rhythmus die Industrieunternehmen im Rahmen der harmonisierten
EU-Konjunkturumfragen selbst eine Einschidtzung ihrer Wettbhewerbsposition abgeben.! Diese
Meldungen zur Entwicklung der Wettbewerbsposition in den zuriickliegenden Monaten erfol-
gen getrennt fiir den nationalen Markt, den EU-Markt und den internationalen Markt auBBerhalb
des EU-Raums.

Vor kurzem haben die zwei franzosi- Abb. 1
schen Konjunkturforscher Aubert und
Leclair (2005) nachgewiesen, dass ein
Indikator auf der Basis dieser Selbstein-
schatzungen der Unternehmen sehr gut
Ubereinstimmt mit anderen traditionellen

Wettbewerbsposition: Industrie
Deutschland — Europaische Union

Entwicklung gegentiiber Vorquartal”

Indikatoren fUr die Wettbewerbsfahig- . % Inlandsmarkt % 45
keit, die u.a. auf der Entwicklung der Ar- verbessert
beitsproduktivitat, der realen Wechsel- 10
kurse oder der relativen Kostenentwick- 5 5
lungen (Kosten des eigenen Unterneh- 0 0
mens in Relation zu denen der Wettbe-
werber) basieren und die meist nur mit B
erheblicher zeitlicher Verzogerung erstellt -0 verschlechtert  -10
werden kdnnen. Sie kommen zu dem s 15
Schluss, dass diese Umfragedaten zur 2000 2001 2002 2003 2004 2005
Wettbewerbsposition nicht nur sehr aus- % Auslandsmérkte (innerhalb der EU) %
sagefahig sind auf der Unternehmens- 15 15
ebene, sondern auch —was fur den Kon- 10 verbessert
junkturforscher noch wichtiger ist — auf s 5
aggregierter Ebene, um damit die Wett-

0 0

bewerbsentwicklungen einer Branche
oder in einem ganzen Sektor beurteilen -5 5
zu kénnen. Diese franzdsischen For-

. -10 verschlechtert ~10
schungsergebnisse legen es nahe, sol-
. -15 -
che Umfragedaten auch flir einen euro- 2000 2001 2002 2003 2004 2005 15
paischen Vergleich zu nutzen.
% Auslandmérkte (auerhalb der EU) o
15 % 15
Wie aus Abbildung 1 hervorgeht, hat die VEEesE
. " - 10 10
Einschatzung der Wettbewerbsposition
5 5
0 0
T Wortlaut der Fragestellung: Unsere Wettbewerbs- 5 5
position fur Produktgruppe xy hat sich in den letz-
ten drei Monaten gegentber den drei Monaten da- 10 10
vor auf dem Inlandsmarkt, den Auslandsmérkten in- i RRRta
nerhalb und den Auslandsmarkten auBerhalb der -15 -15
Européischen Union verbessert/nicht verandert/ver- 2000 2001 2002 2003 2004 2005

schlechtert/bzw. wir exportieren nicht.

Die mit der FirmengroéBe gewichteten Meldeantei- Deutschland Europaische Union

le sind in AbD. 1 bis 3 zu sog. Salden, d.h. Diffe- ¥ Salden (Differenz d. positiven u. negativen Meldeanteile), saisonbereinigte Werte.
renzen der positiven und negativen Meldeanteile,

zusammengefasst. Quelle: EU-Kommision; ifo Konjunkturtest.
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Abb. 2

Wettbewerbsposition: Industrie
Deutschland - Italien

in den anderen EU-Landern liegen. Haufig
ging dieser Prozess in Deutschland einher
mit einer Auslagerung von lohnintensiven

Entwicklung gegenliber Vorquartala)

Produktionsaktivitdten in kostengunstigere
Lander, insbesondere nach China und nach
Osteuropa. Aber auch die starkere Umstruk-

15 % Inlandsmarkt % 15 turierung der Produktion an deutschen
10 verbessert | Standorten in Richtung auf ein langerfristig
5 5 erfolgreiches Produktsortiment flhrte offen-
bar in den deutschen Industrieunternehmen
0 0 zu Wettbewerbsvorsprungen. Im Vergleich
-5 -5 dazu erfolgte z.B. in Italien der Strukturwan-
-10 -10 del in der Industrie wesentlich zdgerlicher.
verschlechtert . . . .
15 15 Dies réacht sich unter anderem darin, dass
2000 2001 2002 2003 2004 2005 die italiensche Industrie viel mehr als die deut-
sche unter den Einfuhren von Fertigwaren
5 % Auslandsmarkte (innerhalb der EU) % aus Niedriglohnlandern zu leiden hat, wo et-
wa im Falle von Textilien und Schuhen &hn-
10 verbessert 10 . . ) )
liche Produkte zu weitaus niedrigeren Kos-
5 5 ten produziert werden kénnen als in ltalien.
0 0
5 5 Die unterschiedlichen Unternehmensstra-
10 10 tegien schlagen sich auf der Gesamtebene
verschlechtert z.B. darin nieder, dass nach der jungsten Er-
-15 -15 hebung des Ifo World Economic Survey die
2000 2001 2002 2003 2004 2005 Hauptprobleme in Italien in mangelnder in-
% Auslandmérkte (auBerhalb der EU) o ternationaler Wettbewerbsfahigkeit gesehen
15 ° 15 werden, wahrend in Deutschland — nicht zu-
10 verbessert letzt wegen der Verlagerung von lohninten-
5 5 siven Produktionsaktivitdten in das kosten-
0 0 gunstigere Ausland — Arbeitslosigkeit und ei-
ne zu geringe Binnennachfrage die Haupt-
-5 -5 probleme darstellen, nicht dagegen die in-
-10 verschiechtert ~1° ternationale Wettbewerbsfahigkeit (Nerb und
15 15 Stangl 2005).
2000 2001 2002 2003 2004 2005

== Deutschland Italien

% Salden (Differenz d. positiven u. negativen Meldeanteile), saisonbereinigte Werte.

Quelle: EU-Kommision; ifo Konjunkturtest.

der deutschen Industrie auf den Auslandsmaérkten (inner-
halb und auBerhalb der EU) sich schon seit Anfang 2000
gunstiger entwickelt als im Durchschnitt aller europaischen
Industrieunternehmen. Auch auf dem Inlandsmarkt wurde
zuletzt die Entwicklung der Wettbewerbsfahigkeit in Deutsch-
land positiver eingeschatzt, als dies im EU-Durchschnitt
der Fall ist. Der deutsche Wettbewerbsvorsprung wird be-
sonders deutlich bei einem Vergleich mit den entsprechen-
den Umfragedaten aus der italienischen und franzésischen
Industrie (vgl. Abb. 2 und Abb. 3).

Der Hauptgrund fUr das relativ gute Abschneiden der deut-
schen Industrie dlrfte vor allem in der in Deutschland schon

seit mehreren Jahren konsequenteren Kostenreduktion als

ifo Schnelldienst 13/2005 - 58. Jahrgang

Wettbewerbsfahigkeit der deutschen
Industrie und des Dienstleistungs-
sektors im internationalen Vergleich
anhand von Rating-Ergebnissen

Industrie

Die relativ gute Wettbewerbsposition der deutschen Indus-
trie spiegelt sich auch in dem Rating von FERI2 wider. Bei
diesem Rating werden nicht nur Indikatoren der preislichen
Wettbewerbsfahigkeit berticksichtigt, sondern auch Indi-
katoren zu Wachstumsperspektiven und zur Ertragsentwick-
lung (vgl. Tab. 1). Nach diesen Rating-Ergebnissen liegt die
deutsche Industrie deutlich Uber dem Durchschnitt des Eu-
roraums und weist auch bessere Werte auf als die US-ame-
rikanische Industrie. Einige EU-Lander wie z.B. Osterreich,

2 FERI Research GmbH, Bad Homburg.
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Abb. 3 Dienstleistungen
Wettbewerbsposition: Industrie

Deutschland - Frankreich Deutlich weniger glinstig als in der Industrie fal-
len die FERI Rating-Ergebnisse im Dienstleis-
Entwicklung gegeniiber Vorquartal® tungsbereich aus (vgl. Abb. 5). Es sei allerdings
nochmals betont, dass in diese FERI-Einstu-
20 % Inlandsmarkt % 20 fungen nicht nur Indikatoren fUr die preisliche
verbessert oder qualitative Wettbewerbsfahigkeit ein-

10 10 gehen, sondern auch Faktoren wie die Wachs-
/\_W tumsaussichten und der Ertragstrend.® Da fir
0 0 die meisten Dienstleistungsbranchen in

Deutschland der Inlandsabsatz bei weitem do-

10 10 miniert, schlagt sich in den deutschen Rating-
20 g .o  Ergebnissen die seit einigen Jahren zu be-
2000 2001 2002 2003 2004 2005 obachtende Schwache der inlandischen Nach-

frage besonders negativ nieder. Es macht sich

% Auslandsmarkte (innerhalb der EU) % schmerzlich bemerkbar, dass die deutschen

20 verbessert 20 Dienstleistungsunternehmen —ganz anders als

dies in der Industrie Ublich ist — das Auslands-

10 10
geschaft bisher haufig vernachlassigt haben.
0 0 Selbstversténdlich gibt es eine Reihe von Aus-

nahmen, wie etwa die Firma SAP, aber gene-

-10 -10 rell zeigt sich, dass auch in jenen Dienstleis-

verschlechtert tungsbranchen, wo in anderen Landern ein re-

-20 -20 ger internationaler Leistungsaustausch Ublich
2000 2001 2002 2003 2004 2005

ist, die deutschen Firmen haufig weit unter-
durchschnittlich am AuBenhandel beteiligt sind.

% )
20 ’ Austandmarkte (auferhalb der EU) % 20 Es gibt viele Anzeichen daflr, dass die man-
VEEEeE gelnde Auslandsaktivitat der deutschen Dienst-

10 10 leister nicht nur mit den hohen deutschen
Lohnkosten zu tun hat, sondern auch auf Fak-

0 0 toren wie mangelnde internationale Koopera-
10 10 tionsbereitschaft, unterentwickelte Dienstleis-

tungsmentalitét und zum Teil auch auf Ausbil-
verschlechtert . L

20 20 dungsdefizite, wie insbesondere mangelnde
2000 2001 2002 2003 2004 2005 Fremdsprachenkenntnisse und Auslandser-

fahrung, zurlickzufUhren ist. Offensichtlich hat
sich an diesem Defizit in den letzten Jahren
wenig gedndert; bereits im Jahre 1999 hat das
Quelle: EU-Kommision; ifo Konjunkturtest. ifo Institut diese Faktoren als Hauptursachen
fUr die mangelnden Auslandsaktivitaten bei un-

ternehmensbezogenen Dienstleistungen her-

Polen und die Tschechische Republik liegen aber im Ran-  ausgefunden (Hild et al. 1999). Eine — nicht erschépfende —
king noch deutlich vor Deutschland. Auflistung der Erfolgsfaktoren fur internationale Dienstleistungs-

unternehmen findet sich in der Tabelle 2.

== Deutschland Frankreich

¥ Salden (Differenz d. positiven u. negativen Meldeanteile), saisonbereinigte Werte.

Dieses Bild, wonach Deutschlands Industrie im internatio-

nalen Vergleich einen guten Mittelplatz einnimmit, gilt fir die

meisten Branchen, so z.B. fUr die Nahrungsmittelindustrie, Zusammenfassung
den Maschinenbau, die Elektroindustrie und auch die Tex-
til- und Bekleidungsindustrie. In einigen speziellen Produkt-
sparten — vor allem des Maschinenbaus und der Elektroin-
dustrie — steht Deutschland sogar an der Spitze der Indus-
trielander. Dies gilt z.B. flir den Spezialmaschinenbau, den
Werkzeugmaschinenbau fur Dampfturbinen sowie fur elek-
tro-optische Ausrtstungen (vgl. Abb. 4). 3 Siehe Klassifikationsschema in Tabelle 1.

Die deutsche Industrie weist insgesamt eine hohe Wettbe-
werbsfahigkeit auf; dies gilt insbesondere fur eine Reihe
von Produktgruppen des Maschinenbaus und der Elektro-
industrie. Zu einem erheblichen Teil durfte dieses an sich po-
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Tab. 1
| FERI-Klassifikation

tigen sind hier angesiedelt — muss alles da-
ran gesetzt werden, die wirtschaftliche Dyna-

mik im Dienstleistungssektor zu erhéhen.

Hierzu gehdren neben der Flexibilisierung des
Arbeitsmarktes (Stichworte: Erhéhung der Ar-
beitsmobilitat, Lohnflexibilisierung) eine ver-
stérkte internationale Kooperation und die ge-
- nerelle Bereitschaft, sich starker auf Auslands-
- markten zu engagieren. Inwieweit die geplan-
- te EU-Dienstleistungsrichtlinie dazu beitragen
kann, die Hindernisse beim Dienstleistungs-
export zu verringern und gleichzeitig den
Wettbewerb im Inland zu beleben, soll in ei-

Indikatoren Industrie Dienstleistungen
Wachstum 30 40
Wettbewerbsfaktoren 30 20

Inlandspreise 9 -

Auslandspreise 9

Importanteile 6

Exportanteile 6
Gewinnrate 30 40
Konjunkturanfalligkeit 10 -
Summe 100 100
Die Einzelindikatoren werden auf einer Punkteskala von 1 bis 100 nor-
miert. Fir jeden Indikator werden zwei historische Jahre und finf
Progno-sejahre einbezogen. Die in der Tabelle wiedergegebenen
Gewichte ent-sprechen der Bedeutung der jeweiligen Messzahl fur die
Gesamtbewer-tung.

nem separaten Beitrag erdrtert werden.4
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Quelle: FERI Research Bad Homburg.
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| Erfolgsfaktoren fiir internationale Dienstleistungsunternehmen

- Qualifiziertes Personal

- Reputation, Image, Markenname

- Qualitat, Qualitatskonstanz und -garantie

-  Termintreue

- Fahigkeit, neue Geschaftsfelder zu erschlieRen
- Erfahrung und Prasenz auf Auslandsmarkten

- Informationen Gber Auslandsmérkte

- Kostenniveau, Preis der Leistung

- Auslandserfahrung der Mitarbeiter

- Betriebliche Aus- und Weiterbildung, Training

- Dienstleistungsspezifische internationale
Managementfahigkeiten

- Serviceorientierung der Fachkrafte

- Breite an Serviceleistung, Skalenertrage

- Spezialisierung und Angebotstiefe

- Alter und Erfahrung des Unternehmens

- Erfolg auf dem angestammten Markt

- Art der Dienstleistung

-  Eigenkapitalausstattung, Finanzierungs-Know-How
- Innovationspotential

- Service Engineering

- Art der Kundenbeziehungen

- Kooperationsfahigkeit, Netzwerkbildung

- Unternehmensstrategie

- Existenz spezifischer Internationalisierungsvorteile
- Kreative Problemlésungsfahigkeiten

Quelle: Kramer (2000, 219), Hild et al. (1999); O'Farrell, Scheuer und Schmidt (1999).
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Abb. 4
FERI Rating-Ergebnisse fiir einzelne Lander - Industrie
— 4. Quartal 2004 -
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. Daten und Prognosen

Abb. 5
FERI Rating-Ergebnisse fiir einzelne Lander - Dienstleistungen
— 4. Quartal 2004 -
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bevorstehende Konjunkturabschwachung

Die Verkaufspreiserwartungen, wie sie monatlich im ifo Kon-
junkturtest fUr die Industrie erfasst werden, weisen am obe-
ren konjunkturellen Wendepunkt meist einen ausgepragten
Vorlauf auf. Dies wird deutlich in Abbildung 1, in der die
Verkaufspreiserwartungen der Kapazitatsauslastung gegen-
Ubergestellt sind. Die Auslastung der Produktionskapazita-
ten im verarbeitenden Gewerbe hat sich nach einer Vielzahl
von Untersuchungen als ein sehr geeigneter gleichlaufen-
der Konjunkturindikator und damit als eine gute Messlatte
fUr die Bestimmung des Vorlaufs von konjunkturellen Frihin-
dikatoren erwiesen. Im Méarz 2000 hat sie einen Hohepunkt
im jungsten Konjunkturaufschwung erreicht und verharrte
bis zuletzt (Dezember 2000) auf einem nahezu unverander-
ten Niveau. Die Preiserwartungen — ebenso wie die Ge-
schéftserwartungen — weisen dagegen schon seit rund ei-
nem halben Jahr deutlich nach unten und signalisieren da-
mit eine bevorstehende konjunkturelle Abschwachung.

Auch nach der ifo »Konjunktur-Uhr«, in der das Zusam-
menspiel von Geschéftslage und Geschaftserwartungen fiir
analytische und prognostische Zwecke systematisch ge-
nutzt wird, stehen wir derzeit an der Schwelle eines Ab-
schwungs der Industriekonjunktur (vgl. Abb. 2). In dieser
Abbildung sind die Urteile und Erwartungen der Indus-
trieunternehmen zur Geschaftslage abgetragen. Aus einer
Reihe von Untersuchungen wissen wir, dass sich in den Fir-
menantworten zur Geschaftslage in erster Linie Ertrags-
einsché&tzungen niederschlagen. In einer beginnenden Auf-
schwungphase ist die aktuelle Geschaftslage meist noch
schlecht, die Geschéftserwartungen signalisieren aber be-
reits eine bevorstehende Besserung. Je weiter der Auf-
schwung an Fahrt gewinnt, umso gunstiger werden in der
Regel die Urteile zur aktuellen Geschéaftslage. Analoges gilt
vor einer Abschwungphase: Die Geschéftserwartungen be-
ginnen erfahrungsgeman rund sechs Monate vor einem

Abb. 1

Kapazitatsauslastung und Preiserwartungen”

Gernot Nerb

oberen konjunkturellen Wendepunkt — gemessen anhand
der Kapazitatsauslastung — einen kinftigen konjunkturellen
Abschwung zu signalisieren, auch wenn die augenblickli-
che Geschéftslage anfangs noch als gunstig gilt. Mit sich
verscharfendem Abschwung geraten auch die Urteile zur
Geschéftslage in negatives Territorium. Wenn sich die preis-
liche Wettbewerbsféhigkeit der Unternehmen dank Kos-
tensenkungsmaBnahmen wieder verbessert hat und/oder
die Nachfrage durch geld- und wirtschaftspolitische MaB3-
nahmen bzw. infolge steigender Exportauftrage wieder mehr
auf Touren kommt, weicht zundchst der Pessimismus in den
Geschéaftserwartungen und anschlieBend auch in den Ur-
teilen zur Geschéftslage, wie in der ifo »Konjunkt-Uhr« in
Abbildung 2 dargestellt.

Der Vorlauf der Verkaufspreis- und Geschaftserwartungen
steht im Einklang mit der Konjunkturtheorie. Wesley
Mitchell, der Begrinder des amerikanischen Wirtschafts-
forschungsinstituts NBER (National Bureau of Economic
Research) hat bereits in den dreiiger Jahren des vorigen
Jahrhunderts darauf hingewiesen, dass im Konjunktur-
aufschwung die Kosten je Produkteinheit im Regelfall der
Preisentwicklung hinterherhinken, das Ertragswachstum al-
so zunimmt. Mehrere Monate vor Erreichen des oberen kon-
junkturellen Wendepunkts dreht sich aber erfahrungsgeman
dieses Verhaltnis um. Die Unternehmen registrieren in die-
ser Phase meist wachsenden Marktwiderstand beim Ab-
satz und mussen haufiger Preiszugestandnisse gewahren,
um die Produktion auf einem solchen Niveau zu halten,
das eine hohe Auslastung der Produktionsanlagen sicher-
stellt. Zum anderen steigen in der Spéatphase eines kon-
junkturellen Aufschwungs meist die Stiickkosten, z.B. aus-
geldst durch Uberstundenzuschlage oder durch generell
héhere Lohn- und Bonuszahlungen wegen eines zuneh-
menden Fachkréfterangels oder auch infolge gestiegener
Vorproduktpreise. Hieraus resultiert ein
Druck auf die Ertragsmargen, der sich u.a.
in verschlechterten Geschaftserwartungen
im ifo Konjunkturtest niederschlagt.

0
95A)

Kapazitatsauslastung (linke Skala)
90 = Preiserwartungen (rechte Skala)
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65

88 89 90 91 92 93 94 95 96 97 98

1) Verarbeitendes Gewerbe ohne Nahrungs- und Genussmittel.- Kapazitdtsauslastung in % der

betriebstiblichen Vollauslastung.- Preiserwartungen fir die ndchsten 3 Monate.
Quelle: ifo Konjunkturtest, Westdeutschland.
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Salden 40 . . .
Es war vor allem Mitchells Verdienst, auf die
zentrale Bedeutung der Ertragsentwicklung
— sowohl der aktuellen wie auch der erwar-
teten — fUr den Konjunkturverlauf hinzuwei-
sen. Hierdurch werden in den Unternehmen
Produktions-, Investitions- und Personalent-
scheidungen ausgel6st, um nur einige der
wichtigsten unternehmerischen StellgréBen
zu nennen, die dann die konjunkturelle Ent-
wicklung préagen. Ein konjunktureller Frihin-
dikator fur die Ertragsentwicklung, wie ihn
das ifo Geschéftsklima, d.h. Zusammenfas-
sung der Urteile zur gegenwartigen und zur
erwarteten Geschaftslage, darstellt, weist da-
her gegentber anderen mehr produk-
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Im Blickpunkt 69

Abb. 2
ifo Konjunktur-Uhr"
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Beurteilung der Geschaftslage

1) Verarbeitendes Gewerbe ohne Nahrungs- und Genussmittel: Zusammenhang zwischen der

Beurteilung und den Erwartungen zur Geschéftslage.
Quelle: ifo Konjunkturtest, Westdeutschland.

tionsorientierten Fruhindikatoren wie z.B. Auftragseingange
meist einen langeren und stabileren Vorlauf auf.
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qualitativer Inflationserwartungen
des Ifo World Economic Survey?

Steffen Henzel und Timo Wollmershauser

Der Ifo World Economic Survey (WES) befragt vierteljahrlich weltweit ca. 1 100 Experten aus na-
tionalen und internationalen Organisationen in liber 90 Landern beziiglich ihrer Einschdtzung wich-
tiger makrodkonomischer Variablen in ihrem jeweiligen Land. Seit Juli 1991 wird auch nach der
erwarteten Inflationsrate gefragt, wobei den Teilnehmern drei mégliche Antworten zur Auswahl
stehen: »steigen«, »unverandert« oder »fallen«. Bislang wurden die Antworten als Saldo zusam-
mengefasst und veroéffentlicht. In diesem Beitrag wird eine neue Methode vorgestellt, diese qua-

litativen Inflationserwartungen zu quantifizieren.

Die Erwartungsbildung spielt eine zent-
rale Rolle in der Makrotkonomie. So be-
stimmt beispielsweise die Erwartung tber
kinftiges Vermodgen in der Vorstellung der
permanenten Einkommenshypothese den
heutigen Konsum. In der neukeynesiani-
schen Makrodkonomie treffen Unterneh-
men heute Entscheidungen aufgrund ih-
rer Einschatzung der kuinftigen Grenzkos-
ten, und flr Zentralbanken sind Inflations-
erwartungen ein entscheidender Indika-
tor der zukUnftigen Preisentwicklung.

Wenn man Modelle, in denen Erwartun-
gen Uber zukinftige 8konomische Varia-
ble eine Rolle spielen, empirischen Tests
unterziehen will, unterstellen die meisten
Okonomen, dass die Akteure ihre Erwar-
tungen rational bilden. Dabei wird die heu-
tige Erwartung Uber die zukinftige Reali-
sation mit der ex post beobachtbaren
Realisation der Variable substituiert. Die-
ses Vorgehen, das auf einen Beitrag von
Muth (1961) zurlckgeht, hat den Nach-
teil, dass stets eine verbundene Hypothe-
se Uber das zugrunde liegende Modell
und die Form der Erwartungsbildung si-
multan getestet wird. Eine alternative Vor-
gehensweise bedient sich »modellexoge-
ner« Erwartungen, die in der Regel aus
Umfragen abgeleitet werden kénnen. Die
Form der Erwartungsbildung kann somit
losgeldst vom betrachteten Modell unter-
sucht werden, da die Annahme der Ra-
tionalitat der Akteure nicht a priori unter-
stellt wird.

Der vorliegende Beitrag konzentriert sich
auf die Gewinnung von quantitativen In-
flationserwartungen, die aus den qualita-
tiven Umfragedaten des Ifo World Eco-
nomic Survey (WES) errechnet werden.
Die Teilnehmer des WES haben die Mbg-
lichkeit, auf dem Fragebogen ein Fallen,

ein Gleichbleiben oder ein Steigen der In-
flationsrate innerhalb der ndchsten sechs
Monate anzuzeigen. Die Ergebnisse der
Umfrage wurden bislang als Saldo ver-
offentlicht, der anzeigt, in welche Rich-
tung sich die Inflation nach der Erwartung
der Mehrheit der Umfrageteilnehmer im
jeweiligen Land entwickelt. Obwohl die-
se Vorgehensweise der Veroffentlichung
von Umfrageergebnissen recht verbreitet
ist, sind die gewonnenen Daten zur 6ko-
nometrischen Analyse oftmals ungeeig-
net. Insbesondere geht bei einer einfa-
chen Saldenbildung die Information Uber
die Unsicherheit der Umfrageteilnehmer
verloren.

Bisher angewandte Verfahren zur Quan-
tifizierung qualitativer Umfragedaten, wie
sie beispielsweise von Carlson und Par-
kin (1975), Pesaran (1984) oder Seitz
(1988) entwickelt wurden, stitzen sich bei
der Umrechnung auf vergangene Reali-
sationen der betrachteten Variable und
nehmen unverzerrte Erwartungsbildung
an. Da die Unverzerrtheit der Erwartun-
gen eine der Hauptannahmen rationaler
Erwartungen ist, stoBen diese Methoden
immer dann an ihre Grenzen, wenn es ge-
rade darum geht, die Form der Erwar-
tungsbildung néher zu untersuchen.

Der vorliegende Beitrag stUtzt sich auf die
von Carlson und Parkin (1974) verwende-
te Probability Methode. Anstatt bei der
Quantifizierung auf vergangene Realisa-
tionen der Inflationsrate zurtickzugreifen,
wird die Umrechnung qualitativer Infla-
tionserwartungen in quantitative Daten

1 Der vorliegende Beitrag ist die Kurzfassung eines
Beitrags mit dem Titel »An Alternative to the
Carlson-Parkin Method for the Quantification of
Qualitative Inflation Expectations: Evidence from
the Ifo World Economic Survey«, der in Klirze als
Ifo Working Paper erscheinen wird.
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umfragebasiert vorgenommen. Durch eine Sonderfrage im
WES konnten wir den oberen und unteren Schwellenwert
ermitteln, von dem ab ein Umfrageteilnehmer bei gegebe-
ner aktueller Inflationsrate ein Steigen oder Fallen der Infla-
tionsrate erwartet. Die mit Hilfe von der umfragebasierten
Quantifizierungsmethode gewonnenen Inflationserwartun-
gen werden am Ende des Beitrags im Hinblick auf die Fra-
ge untersucht, ob sich die von den traditionellen Methoden
unterstellte Rationalitat der Erwartungsbildung durch die Da-
ten verifizieren lasst.

Der Ifo World Economic Survey

Der WES befragt weltweit ca. 1 100 Experten aus natio-
nalen und internationalen Organisationen in Uber 90 Lan-
dern bezUglich ihrer Einschatzung wichtiger makrodkono-
mischer Variablen in ihrem jeweiligen Land. Die Umfrage
wird vom ifo Institut fUr Wirtschaftsforschung in Koopera-
tion mit der International Chamber of Commerce (ICC) in
Paris viermal im Jahr (Januar, April, Juli und Oktober) durch-
gefuhrt.

Eine Frage zur erwarteten Inflationsrate ist zum ersten Mal
im Juli 1991 aufgenommen worden. Die Teilnehmer wer-
den gebeten, ihre Erwartung Uber die Inflationsrate ihres
Heimatlandes in den kommenden sechs Monaten abzu-
geben. Der Fragebogen bietet dem Umfrageteilnehmer drei
mogliche Antworten zur Auswahl: »steigen«, »unverandert«
oder »fallen«. Bislang wurden die Antworten als Saldo zu-
sammengefasst und verdffentlicht. Je nachdem, ob der Um-
frageteilnehmer »steigen«, »unveréndert« oder »fallen« an-
kreuzte, wurde jeder individuellen Antwort der Wert 9, 5 oder
1 zugeordnet. Der Saldo errechnet sich dann als Mittel-
wert der individuellen Antworten. Er kann somit Werte zwi-
schen 1 und 9 annehmen, wobei der Bereich zwischen 4
und 6 als Erwartung einer unveranderten Inflationsrate in-
terpretiert wird (vgl. Stangl 2004, flir einen
detaillierteren Uberblick tiber den WES). Die
Ergebnisse der Umfrage sind also zunachst
rein qualitativ, da sie keine prézise Aussage

Abb. 1

Die Konzeption

Als Ausgangspunkt der Quantifizierung dienen zunachst
die qualitativen Antworten der Teilnehmer, die im Folgen-
den mit »UPt«, »SAMEt« und »DOWNi« bezeichnet werden.
Hierbei steht »UP« beispielsweise fur den Prozentanteil der
Befragten, die zum Zeitpunkt ¢ ein Steigen der Inflations-
rate innerhalb der ndchsten sechs Monate erwarten. Au-
Berdem bendtigt man die Basis der Erwartungsbildung,
von der die Befragten bei der Einschatzung der zukUnfti-
gen Entwicklung der Inflationsrate ausgehen. Im Folgen-
den werden wir zeigen, dass der Informationsstand der
Umfrageteilnehmer die jeweils im aktuellen Quartal verof-
fentlichte Inflationsrate ist. Ein so genanntes »Informations-
Lag« kann somit ausgeschlossen werden. An dieser Stel-
le ist anzumerken, dass im WES nach der Veréanderung der
Inflationsrate gefragt wird. Daher muss bei der Umrech-
nung der erwarteten Inflationsrate im Rahmen der Proba-
bility Methode ebenfalls die Veranderung der Inflationsra-
te herangezogen werden, die im Folgenden mit Azt be-
zeichnet werden soll.2

Ausgehend von dem jeweiligen Befragten wird nun ange-
nommen, dass jede individuelle Antwort einer gewissen Un-
sicherheit unterliegt, die durch eine Wahrscheinlichkeits-
verteilung um die erwartete Veranderung der Inflationsrate
abgebildet wird. Ist letztere groB3 genug, so wird im Frage-
bogen ein Steigen oder Fallen angezeigt, je nach Vorzeichen
der Abweichung (vgl. Abb. 1). Fir die Abbildung wird zu-
nachst willktrlich unterstellt, dass eine Veradnderung der In-
flationsrate von 0,2 oder mehr ausreicht, den Befragten zu
veranlassen, ein Steigen der Inflationsrate im Fragebogen
anzukreuzen.

2 Dies stehtim Gegensatz zur Untersuchung von Carlson und Parkin (1975),
die die Veranderung des Preisniveaus untersuchen.

Antwort von Teilnehmer i

Uber den erwarteten quantitativen Wert der
zugrunde liegenden Variable liefern.

Die Probability Methode

Den Kern aller Quantifizierungsmethoden bil-
det die Probability Methode, die zuerst von
Theil (1952) und spéter von Carlson und Par-
kin (1975) und Knébl (1974) entwickelt wur-
de. Wahrend Theil (1952) mit Daten des ifo
Konjunkturtests der Jahre 1950-1952 ar-
beitete, standen bei letzteren bereits Inflati-
onserwartungen im Mittelpunkt der Unter-
suchungen.
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Formal I&sst sich das wie folgt darstellen:

— Die individuelle Antwort ist »DOit«, wenn EtAmitik < ait,
wobei ai: den linken Schwellenwert von Umfrageteilneh-
mer i bezeichnet und E:Ami+k die zum Zeitpunkt ¢ erwar-
tete Veranderung der Inflationsrate im Zeitpunkt ¢ + k ist.

— Die individuelle Antwort ist »UPjt«, wenn EtAmitk > bit,
wobei bit den rechten Schwellenwert bezeichnet.

— Die individuelle Antwort ist »SAME:; «, wenn ait < EtAmit+k
= bit. Keine Veranderung wird angezeigt, wenn die er-
wartete Verdnderung der Inflationsrate innerhalb des
durch ait und bit bestimmten Bandes liegt.

Im Allgemeinen gilt dabei, dass ait < 0 < bit. Zu kléren bleibt
nun, welche Form die Verteilungsfunktion annehmen soll und
wie die einzelnen Verteilungen zu einer einzigen MaBzahl ag-
gregiert werden kénnen. AuBerdem muss, ausgehend von
der aktuellen Inflationsrate, der Schwellenwert bestimmt wer-
den, ab dem der Befragte ein Steigen bzw. Fallen der Infla-
tionsrate erwartet. Die Bestimmung dieses so genannten In-
differenzbandes wird auch der zentrale Aspekt des vorlie-
genden Beitrags sein.

Berechnung

FUr die Verteilungsfunktion der individuellen Antworten wird
im Allgemeinen unterstellt, dass sie normalverteilt und sta-
tistisch voneinander unabhangig sind. Unter Zuhilfenahme
des zentralen Grenzwertsatzes kann dann die aggregierte
Verteilung der Grundgesamtheit durch eine Normalvertei-
lung beschrieben werden. Unterstellt man zusatzlich, dass
die Schwellenwerte a: und bt flr alle Personen identisch sind,
so lasst sich die erwartete Veranderung der Inflationsrate
wie folgt berechnen. Zunachst werden die prozentualen An-
teile der Antworten (»UPw« und »DOx«) als Wahrscheinlichkei-
ten interpretiert, eine bestimmte Antwort aus der Grundge-
samtheit zu erhalten:

(1) UPt = Pr (Amt+k = bi) oder 1-UP: = Pr (A« < by),
2) DOt = Pr (Amit+k < ai)

Die Wahrscheinlichkeit bestimmt sich nach der normierten
Normalverteilung @:

©) 1-UP =@ m ,und
Ol

@ DO, = q)(—“f ~ LA ) ‘
()-l

wobei EtAmit+ der Erwartungswert und ot die Standardab-
weichung der aggregierten Verteilung der Inflationserwar-

tungen ist. Durch Elimination von ot lasst sich das Glei-
chungssystem nach EtAmt+k aufldsen:

b®™ (DO,)-a® ' (1-UP,)
N (DO,)-o" (1-UF)
t t

Gleichung (5) liefert einen Schatzer flir den Erwartungswert
der Verteilung der Inflationserwartungen in der Grundge-
samtheit aller Befragten. lllustriert ist dies in Abbildung 2. Bei
nach wie vor willkUrlich unterstellten Schwellenwerten — at
= b = 0,2 und der vorliegenden Aufteilung der Antworten
errechnete sich eine erwartete Veranderung der Inflations-
rate von 0,13 Prozentpunkten.

Eine Schwache der Probability Methode liegt in der An-
nahme einer kontinuierlichen Verteilung fur die Grundge-
samtheit, was streng genommen eine unendliche Zahl von
Umfrageteilnehmern voraussetzt. Eine Verletzung der Nor-
malverteilungsannahme bei geringer Anzahl an Umfrage-
teilnehmern fuhrt manchmal zu extremen Ergebnissen, die
sich dann als AusreiBer in der Zeitreihe zeigen. Wenn »UPx«
oder »DOt« gar den Wert O oder 1 annehmen oder wenn
keiner der Befragten in der Kategorie »SAME:« zu finden ist,
ist eine Berechnung des Erwartungswertes Uberhaupt nicht
mdglich.3

Bestimmung der Schwellenwerte

Wie bereits im letzten Abschnitt angesprochen, liegt das
zentrale Problem der Probability Methode in der Bestim-
mung der Schwellenwerte at und bt. In der bestehenden
Literatur wird hierzu auf vergangene Realisationen der In-
flationsrate zurlckgegriffen und angenommen, dass Infla-
tionserwartungen dem gleichen Muster folgen wie die rea-
lisierte Inflationsrate. Carlson und Parkin (1975) gehen ins-
besondere davon aus, dass der Mittelwert der vergangenen
Realisationen und der Mittelwert der Erwartungen identisch
sind. Dieses Vorgehen fuhrt zwangslaufig dazu, dass die
resultierende Erwartungsreihe per Annahme unverzerrt ist,
was nach Muth (1961) eine notwendige Bedingung flr ra-
tionale Erwartungen darstellt. Dieses Vorgehen erweist sich
insbesondere dann als wenig sinnvoll, wenn die Eigenscharf-
ten des Erwartungsbildungsprozesses untersucht werden
sollen.

Eine weitere restriktive Annahme, die Carlson und Parkin
(1975) treffen, liegt in der Symmetrie der Schwellenwerte so-
wie in deren Konstanz Uber die Zeit (- at = by = ¢). Letzteres
impliziert, dass die Wahrnehmung der Inflationsrate nicht
durch das inflationare Umfeld beeinflusst wird. Es wird so-

3 In diesen Fallen mussten die Antworten leicht korrigiert werden, wobei
darauf geachtet wurde, dass die Umfrageergebnisse qualitativ nicht ver-
andert wurden. Dies geschah im ersten Fall durch Korrektur der jeweili-
gen Antwortkategorie um 1/(2n + 1), wobei n die Anzahl der Umfrage-
teilnehmer zum jeweiligen Zeitpunkt ist. Im Fall SAME: = O subtrahieren
wir 1/(2(2n + 1)) von jeder der beiden anderen Kategorien.
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Abb. 2
Probability Methode

Die Sonderfrage wurde von 437 Experten
aus aller Welt beantwortet. Dadurch erhiel-

Erwartung: 0.13

DO, = 10% SAME, = 50% | UP, = 40%

ten wir ein groBBes Spektrum an wahrgenom-
menen Inflationsraten. Die héchste vorherr-
schende Inflationsrate wurde mit einem Wert
von 580% angegeben und die niedrigste hat-
te einen Wert von — 1,5%. Die meisten der
Fragebdgen (95%) wurden zwischen dem
5. Juli und dem 15. Juli zurickgesendet.
Nicht alle Antworten waren verwertbar, so
dass der Stichprobenumfang am Ende
285 Antworten umfasste.5

Zeitvariable Schwellenwerte

Die Idee, dass die Schwellenwerte keine Uber

-1.1-1.0-0.9-0.8-0.7-0.6-0.5-0.4-0.3-0.2-0.1 0.0 0.1 0.2 0.3 0.4 0.5 0.6 0.7 0.8 0.9 1.0 1.1

mit unterstellt, dass die Umfrageteiinehmer das gleiche In-
differenzband benutzen (beispielsweise + 0,2 Prozentpunk-
te), unabhangig davon, ob die aktuelle Inflationsrate 2 oder
20% betragt. Seitz (1988) l16st das Problem symmetrischer
und konstanter Schwellenwerte durch Schatzung eines Mo-
dells mit zeitvariablen Parametern.# Allerdings kommmt auch
diese Methode nicht ohne die Annahme unverzerrter Erwar-
tungsbildung aus.

Um die genannten Probleme zu umgehen und den tatséch-
lichen Erwartungsbildungsprozess untersuchen zu kénnen,
ohne a priori Rationalitat anzunehmen, wurden die Schwel-
len auf Basis einer Umfrage ermittelt.

Beschreibung der Daten

Dazu wurden den Umfrageteilnehmern des WES im Juli 2004
folgende Sonderfrage gestellt:

The following Question focuses on the expectations regar-
ding the rate of inflation (as asked in Question 4 of the WES
questionnaire).

a) The current rate of inflation (change of consumer prices
compared to the same month previous year) is %.

b) The expected rate of inflation must rise above % to
make me mark »higher« in the WES questionnaire.

¢) The expected rate of inflation must fall below % to
make me mark »lower« in the WES questionnaire.

4 Er schétzt folgendes Modell:

@' (DO,) o' (1-UPR)

EAm,, =b
ik 'dJ"(DOt)fd)"(lfUPt)Jra'dJ"(DOt)fd)"(lfUPt)

wobei er die Koeffizienten a: und bt jeweils als reinen Zufallsprozess (»Ran-
dom Walk«) modelliert.
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die Zeit konstanten GréBen sind, sondern

vielmehr Uber verschiedene Zustande vari-
ieren konnen, lasst sich auf ein Konzept aus der Psycho-
physik zurlckfihren. Weber (1834) und Fechner (1889) ha-
ben herausgefunden, dass die Wahrnehmung der Veran-
derung von physikalischen Reizen proportional von der In-
tensitat des Basisreizes abhangt. Dieses Phanomen wird im
Allgemeinen nach seinen Entdeckern als Weber-Fechner-
Gesetz bezeichnet. Ubertragen auf die Okonomie bedeu-
tet dies, dass die Veranderung der Inflationsrate umso gro-
Ber sein muss, um Uberhaupt wahrgenommen zu werden,
je hoher die vorherrschende Inflationsrate ist.

Um das Weber-Fechner-Gesetz zu Uberprifen, wurden fol-
gende zwei Gleichungen mit Hilfe der Methode der kleins-
ten Quadrate geschétzt:

(6) a=aog 4+ awﬂ'p
(7) b = B, + B7P,

wobei 7P die vom Befragten wahrgenommene Inflationsra-
te aus Teil a) der Sonderfrage ist. a ist der linke Schwellen-
wert wie in Teil b) angegeben und b die rechte Wahrneh-
mungsschwelle aus Teil ¢) der Sonderfrage. Die Konstan-
ten in den Schatzgleichungen treten auf, da die Schwelle
auch bei einer wahrgenommenen Inflationsrate 7° = 0 gr6-
Ber als null sein sollte. Die Ergebnisse sind in Abbildung 3
und Tabelle 1 dargestellt, wobei p-Werte fUr t-Tests in ecki-
gen Klammern angegeben sind. Es zeigt sich, dass alle Ko-
effizienten einschlieBlich der Konstante signifikant sind und
dass von der Theorie erwartete Vorzeichen haben. Daraus
l&sst sich ableiten, dass das Weber-Fechner-Gesetz tatsach-
lich eine gliltige Erklarung zum Wahrnehmungsmuster der
Inflationsrate liefert. Das Ergebnis der Querschnittsanalyse

5 In vielen Fragebdgen wurde bspw. nur ein Schwellenwert angegeben.
AuBerdem blieben Lander mit einer Inflationsrate, die mehr als 22 betrug,
unberUcksichtigt. Wirde man diese Lander in die Untersuchung mit auf-
nehmen, blieben die Ergebnisse allerdings nahezu unverandert.
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Abb. 3 Tab. 1
Schiatzung des oberen und unteren Schwellenwerts | Ergebnisse
(o 1) (e X1 Rz
6 unterer -0,2307 | —0,1336
R R Schwellenwert a [0,00] [0,00] Beer
5 (5} (¢] (¢] (¢]
° Bo B1 R
¢ ° ° oberer 02705 | 01530 | 000
5 Schwellenwert b [0,00] [0,00] ’

y =0.1530x + 0.2705

R?=0.3218
0
5 0 5 10 15 20 25
Inflationsrate
5 0 5 10 15 20 25

y =-0.1336x - 0.2307
R?=0.3877 o

. o

Untere Schwelle

Quelle: Sonderfrage des ifo WES; eigene Berechnungen.

lasst sich als Beleg dafUr interpretieren, dass die Schwellen-
werte keine Uber die Zeit konstanten GréBen sind, da sich
die Inflationsrate im Normalfall ebenfalls Uber die Zeit hin-
weg verandert. Aus dem Wert der Koeffizienten lasst sich
ablesen, dass die Veranderung der aktuellen Inflationsrate
mehr als 13 bzw. 15% betragen muss (zu-
zUglich des Wertes der Konstanten), damit
sie Uberhaupt wahrgenommen wird. Bei ei-
ner aktuellen Inflationsrate von bspw. 2%
kreuzen die Teilnehmer des WES demnach

Abb. 4

dass der rechte Schwellenwert gréBer (kleiner) sei als der
linke. Wir kénnen diese These durch unsere Untersuchung
jedoch nicht stitzen. Zwar gilt fUr die Koeffizienten oy = ;.
Aber der Unterschied erweist sich als nicht statistisch sig-
nifikant.6

Abbildung 4 zeigt das aus der Schatzung resultierende In-
differenzband, in dem keine Verdnderung wahrgenommen
wird.

Ergebnisse zum Informations-Lag

Teil a) der gestellten Sonderfrage gibt Aufschluss Uber ei-
ne weitere Frage, die bei der Erwartungsbildung und der
Quantifizierung von qualitativen Daten mit Hilfe der Proba-
bility Methode eine wichtige Rolle spielt. Es geht dabei um
die Basis, oder préaziser formuliert den Informationsstand,
den die Umfrageteilnehmer beim Ausflllen des WES ha-
ben. Da der Fragebogen von der Mehrheit der Personen in
den ersten beiden Wochen im Juli 2004 beantwortet wur-
de I8sst sich ermitteln, ob ein »Informations-Lag« der Be-

6 Die 5%-Konfidenzintervalle ergeben sichim Betrag zu 0.1141 < a1 < 0.1532
und 0.1271 < B1 < 0.1789.

. Indifferenzband

»steigen« an, wenn sie erwarten, dass die In- 28
flationsrate in sechs Monaten 2,6% oder 26
mehr betragt; entsprechend kreuzen sie »fal- zz
len« an, wenn sie erwarten, dass die Inflati- 20
onsrate in sechs Monaten 1,5% oder nied- 18

16
14
12
10

8

riger ist.

Pesaran (1984) wies darauf hin, dass die
Wahrnehmung der Inflation nicht notwendi-
gerweise einem symmetrischen Muster fol-
gen muss, da Wirtschaftssubjekte bspw. ei-
ne hdhere Sensibilitdt gegentiber steigenden
Inflationsraten aufweisen kdnnen. Zu dieser
Beobachtung passt zunachst, dass nur 60%
der Befragten ein symmetrisches Band an-
gaben, wohingegen 26% (14% ) angaben,

A onsoOo
.

@ Oberer Schwellenwert

@ Unterer Schwellenwert (e}
—45° Linie
= Linear (Unterer Schwellenwert)
= Linear (Oberer Schwellenwert)

2 4 6 8 10 12 14 16 18 20 22
Inflationsrate

Quelle: Sonderfrage des ifo WES; eigene Berechnungen.
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Tab. 2

MAE und RMSE der aktuellen wahrgenommenen
Inflationsrate

MAE RMSE

2004 M6  0.612 2004 M6 0.995
2004 M5  0.563 2004 M5 0.940
2004 M4 0.599 2004 M4 1.053
2004 M3  0.792 2004 M3 1.223
2004 M2  0.846 2004 M2 1.264
2004 M1 0.735 2004 M1 1.275
2004 Q2 0.535 2004 Q2 0.952
2004 Q1 0.770 2004 Q1 1.225
2003 Q4 0.789 2003 Q4 1.452

teiligten vorliegt, indem man die dort angegebene Inflation
mit der tatsachlichen Realisation zu verschiedenen Zeit-
punkten vergleicht. Als MaB3 fur die durchschnittliche Ab-
weichung sollen im Folgenden die Wurzel des mittleren qua-
dratischen Fehlers (RMSE) und der mittlere absolute Feh-
ler (MAE) dienen.” Die Berechnungen sind in Tabelle 2 zu-
sammengefasst.

Es zeigt sich, dass der kleinste Fehler auf Quartalsbasis
fUr beide FehlermaBe im zweiten Quartal 2004 auftritt. Be-
trachtet man den MAE, so wird der Fehler nicht geringer
wenn man die Berechnungen auf Monatsbasis durchfihrt.
Der kleinste RMSE tritt jedoch auf, wenn man die Inflation
im Mai 2004 auf Monatsbasis als Referenz betrachtet.8 Je-
doch liegt der Wert nicht wesentlich Gber dem vom zwei-
ten Quartal, so dass wir fur die weitere Analyse davon
ausgehen, dass kein Informations-Lag der Befragten vor-
liegt. Greift man auf die von uns eingefiihrte Schreibweise
zurlck, bedeutet dies, dass die Juli-Umfrage Inflationsan-
derungserwartungen EtAmt+ generiert, bei denen der In-
dex t das zweite Quartal und t + k das vier-

te Quartal bezeichnet.
Abb. 5

nen. Dazu wurden die durch Gleichungen (6) und (7) ge-
schatzten Schwellenwerte at und bt in Gleichung (5) ein-
gesetzt. Ausgehend von den Erkenntnissen zum Informa-
tions-Lag wurde 7P durch die aktuelle Inflationsrate ersetzt,
die fur das jeweilige Land aus der OECD-Datenbank ent-
nommen wurde.

Die Erwartungsdaten liegen fur den Zeitraum Q2 1991 bis
Q2 2004 vor.? Abbildungen 5 und 6 zeigen die Ergebnis-
se der Berechnung fur die Eurozone'o, Frankreich,
Deutschland, Italien, Japan, GroBbritannien und die USA.
Die Erwartungsdaten sind zum Zeitpunkt der Erwartungs-
bildung abgetragen und der Basis der Erwartungsbildung,
also der im Quartal vorherrschenden Inflationsrate, gegen-
Ubergestellt.

Eigenschaften des Erwartungsbildungsprozesses

In diesem Abschnitt sollen die Eigenschaften des Erwar-
tungsbildungsprozesses naher untersucht werden und ins-
besondere der Frage nachgegangen werden, ob die Infla-
tionserwartungen des WES rational im Sinne von Muth (1961)
sind. Empirische Tests zur Rationalitat von Erwartungen tber-
prifen zum einen, ob die Erwartungszeitreinen unverzerrt
sind, und zum anderen, ob die zum Prognosezeitpunkt vor-
handene Information effizient verwertet wurde (vgl. z.B.
Roberts 1997).

9 Hier ist immer der Zeitpunkt gemeint, der mit dem Informationsstand bei
der Erwartungsbildung Ubereinstimmt, und nicht der Zeitpunkt der Verof-
fentlichung des WES. Letzterer ist fur die Untersuchung irrelevant.

10 Inflationserwartungen flr die Eurozone werden aus den Mikrodaten der
Umfrage generiert, indem Uber die Anzahl der Antworten der jeweiligen
Teilnehmerstaaten in jeder Kategorie der gewichtete Durchschnitt gebil-
det wird. Die Gewichte sind dabei identisch mit den Werten, die auch bei
der Berechnung des Harmonisierten Verbraucherpreisindex (HVPI) in der
Eurozone Anwendung finden.

Inflationserwartung Eurozone

Inflationserwartungen des WES

5.0
Mit Hilfe der oben beschriebenen Probabi- 49
lity Methode und der Untersuchungen im 4.0
. . . o 35
vorigen Abschnitt lassen sich nun die im 20
WES abgefragten qualitativen Inflationser- 2'5
wartungen in quantitative Daten umrech- 20
15

1.0

7 Der Unterschied der beiden FehlermaBe liegt darin, 05
dass beim RMSE groBe Fehler stérker gewichtet wer- 00

den als kleine. Beim MAE erfolgt keine Gewichtung der
Fehler.

8 Da der Fragebogen des WES nur viermal im Jahr ver-
schickt wird und dort eine Sechs-Monatsprognose ab-
gefragt wird, erscheint eine Quartalsbetrachtung an-
gebracht.
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=— Inflation — erwartete Inflation

Quelle: OECD; eigene Berechnungen.
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Abb. 6
Inflationserwartungen

da die geschatzten Werte fur die Kons-
tante ¢ nicht signifikant von null verschie-

den sind. Eine Ausnahme bilden die Er-

Frankreich in % Deutschiand wartungen fir GroBbritannien und die USA,
! ° ! o die im Untersuchungszeitraum Q2 1991 bis
5 7 s 7 Q2 2004 systematisch nach oben verzerrt
l / waren.

3 | 5 3 5
AW j\\/l Die Effizienz der Erwartungen kann auf zwei-
! ° ! o 3 erlei Art Uberprift werden. Zum einen muss
] PR ; gelten, dass der Erwartungsfehler bei effi-
2332888888288 ¢% 3388388388838 8¢8 zienten Erwartungen einem reinen Zufalls-
Italien Japan prozess folgt. Die Tests in Tabelle 3 zeigen
8 9 40 ° jedoch, dass die Residuen mit Ausnahme
4 W, 7 25 7 von ltalien und Japan nicht frei von Auto-
‘“\.;M korrelation sind. Findet man Autokorrelati-
0 5 10 5 on im Erwartungsfehler, so impliziert dies,
. s 05 W s dass ein Schock der Inflationsrate oder ei-
ner anderen 6konomischen Variable aus der
-8 ! 120 ] Vergangenheit bei Bildung der Erwartungen
83EEEEEEEEEEE 8383383888858 % nicht gebiihrend berticksichtigt wurde und
Vereinigtes Kéngreich USA der selbe Fehler wiederholt begangen wur-
7 e 7 9 de. Im vorliegenden Fall sind die Erwartungs-
5 ;s ; fehler allerdings »Uberlappend«, da die Er-
\ \ wartungen flr zwei Quartale im Voraus ge-
3 @l‘f%\ﬂ\\/\ vé 5 3 MW\N 5 bildet werden. Autokorrelation erster Ord-
; \J s 1 , nung ist also kein Beleg fur ineffiziente Er-

2001
2002
2003
2004

Inflation

erwartete Inflation (linke Skala)

Quelle: OECD; eigene Berechnungen.

Da die von uns berechneten Inflationserwartungen im Ge-
gensatz zur Vorgehensweise von Carlson und Parkin (1975)
oder Seitz (1988) nicht mehr per Annahme unverzerrt sind,
lassen sich die vorliegenden Zeitreihen jetzt sinnvoll auf Un-
verzerrtheit testen. Dazu Uberpruft man mittels eines t-Tests,
ob der Prognosefehler ¢ im betrachteten Zeitraum signifi-
kant von null verschieden ist:

(8) 7Tt—Et.27Tt =C + Ut.

In Tabelle 3 sind die Ergebnisse zusammengefasst. Der
Wert in eckigen Klammern gibt das Signifikanzniveau zur
Nullhypothese, dass ¢ gleich null ist, an. AuBerdem zeigt
die Tabelle in den letzten drei Spalten die Signifikanzni-
veaus fUr Tests, die die Residuen ur auf Autokorrelation hin
Uberprifen: der Ljung-Box-Q-Test (Ho: keine Autokorre-
lation bis zur vierten Verzégerung) und der Lagrange-Mul-
tiplier-(LM-)Test (Ho: keine Autokorrelation bis zur zweiten
bzw. vierten Verzégerung). Die Ergebnisse weisen darauf
hin, dass die meisten Inflationserwartungen unverzerrt sind,

2001

Saldo (rechte Skala)

wartungen, da ein Schock in der letzten Pe-
1 riode zum Zeitpunkt der Erwartungsbildung
nicht bekannt war.

2002
2003
2004

Zum anderen bedeutet die Effizienz von Er-
wartungen, dass die Erklarung des Erwar-
tungsfehlers durch zusétzliche Variablen nicht
signifikant verbessert werden kann. Um das
zu Uberprifen, regressiert man den Erwartungsfehler auf
eine Reihe von Variablen Z:-2, die zum Zeitpunkt der Erwar-

Tab. 3
| Testauf Unverzerrtheit

Land c Q@) | LM2) | LM@)

Eurozone —-0,02 0,00 0,16 0,00
[0,79]

Frankreich -0,03 0,00 0,03 0,00
[0,73]

Deutschland | 0,12 0,00 0,00 0,00
[0,51]

Italien -0,19 0,24 0,11 0,33
[0,13]

Japan —-0,06 0,11 0,10 0,05
[0,49]

Grof3- -0,30 0,00 0,00 0,00

britannien [0,05]

USA -043 0,01 0,00 0,00
[0,00]
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Tab. 4 Schlussbemerkung
| Test auf Effizienz
Erwartungs- | Inflation Produktions- | Dreimonats- In diesem Beitrag \I/vulrde elne, neue Metho-
Lo fehler . licke Zins de vorgestellt, qualitative Inlflahonservvgrtuln—
(t- 3 bis (t-2bis | (t-3bis (t-2bis gen des Ifo World Economic Survey, die bis-
t-6) t-95) t-6) t-95) lang als Saldo aus den drei moglichen Ant-
Eurozone 0,00 0,00 0,16 0,71 wortkategorien »fallen«, »unverandert« und
Frankreich 0,00 0,00 0,41 0,47 »steigen« verdffentlicht wurden, zu quantifi-
Deutschland 0,19 0,08 0,18 0,02 zieren. Den Kern der neuen Methode bildet
ltalien 0,00 0,00 0,72 0,36 eine Umfrage, in der das Band ermittelt wur-
Japan 0.03 0,02 0.44 019 def innerhalb dessen .dle Umfrggetellnehmer
bei gegebener Inflationsrate in sechs Mo-
ClekEranien B0s g0e B ok naten eine unverénderte Inflationsrate erwar-
USA 0,57 0,00 0,15 0,06 ten. Die Umfrage ergab, dass sich dieses

tungsbildung bekannt waren und die potenziell zur Erwar-
tungsbildung nutzlich sein kénnen:

(9) 7Tt_Et727Tt = Bo + (I)Zf,g + V¢

Wir folgen hier Roberts (1997), der als Variablen verzoger-
te Werte des Erwartungsfehlers selbst, der ProduktionslU-
cke, der Inflationsrate und des Dreimonats-Zinses verwen-
det. Tabelle 4 zeigt die Wahrscheinlichkeiten fUr einen F-Test,
der die Signifikanz der einzelnen Variablengruppen pruft. In
die Regression wurden jeweils vier verzdgerte Werte jeder
Variablen aufgenommen. Aufgrund der bereits erwahnten
Uberlappung verwenden wir fir den Erwartungsfehler die
dritte bis sechste Verzégerung. Ahnliches gilt fiir die Produk-
tionsllicke, da das Bruttoinlandsprodukt, das zur Berech-
nung der Produktionsliicke bendtigt wird, erst mit einer Ver-
z6gerung von einem Quartal bekannt ist. 11

Die Ergebnisse der F-Tests in Tabelle 4 deuten auf eine in-
effiziente Erwartungsbildung hin. In der Eurozone, Frank-
reich, Italien, Japan und GroBbritannien haben verzdgerte
Erwartungsfehler einen Erklarungsgehalt flr den aktuellen
Erwartungsfehler, was als Hinweis daraufhin zu interpretie-
ren ist, dass die Umfrageteilnehmer aus vergangenen Er-
wartungsfehlern nur langsam lernen. DarUber hinaus kon-
nen — auBer in Deutschland — vergangene Realisationen
der Inflationsrate den Erwartungsfehler erklaren. Dieses Er-
gebnis zeigt, dass die Persistenz der Inflationsrate von den
meisten Umfrageteiinehmern unterschéatzt wird. Die Produk-
tionsllcke und der Dreimonats-Zins erweisen sich als in-
signifikant (auf dem Finf-Prozent-Niveau) in allen L&ndern
(mit Ausnahme Deutschlands beim Dreimonats-Zins), was
daraufhin deutet, dass der Einfluss dieser Variablen auf die
Inflationsrate bei Bildung der Inflationserwartungen ange-
messen bertcksichtigt wird.

11 Die Produktionslicke wurde als Abweichung des realen Bruttoinlands-
produkts von seinem HP-Filter berechnet. Reales Bruttoinlandsprodukt
und nominaler Dreimonats-Zins wurden aus der OECD-Datenbank ent-
nommen.
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so genannte Indifferenzband mit der Hohe

der aktuellen Inflationsrate ausweitet. Inter-
pretiert man diese Ergebnisse der Querschnittsanalyse als
zeitvariable Schwellenwerte des Indifferenzbandes, kon-
nen unter Verwendung der prozentualen Verteilung der qua-
litativen Antworten »fallen«, »unverandert« und »steigen« und
der aktuellen Inflationsrate, konkrete Werte flr die erwarte-
te Inflationsrate in sechs Monaten berechnet werden. Der
Beitrag zeigte, dass der GroBteil der so berechneten Infla-
tionserwartungen ein unverzerrter, aber ineffizienter Schat-
zer fUr die zukunftige Inflationsrate ist.
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Methoden der Konjunkturprognose?

Prognoseziel: Die Konjunktur

Mit Konjunkturprognosen soll auf ge-
samtwirtschaftlicher Ebene die zukunfti-
ge Wirtschaftsentwicklung abgeschatzt
werden. Im Zentrum stehen Aussagen
Uber Tempoanderungen und Wende-
punkte von makrodkonomischen Varia-
blen im konjunkturellen Verlauf (Konjunk-
turzyklus). Als Konjunkturzyklus bezeich-
net man die in marktwirtschaftlichen Sys-
temen immer wieder auftretenden
Schwankungen der wirtschaftlichen Ak-
tivitat, die bei allen Besonderheiten und
ohne ausgepragte Periodizitat doch ge-
wisse RegelméBigkeiten aufweisen. Ge-
meinsames Charakteristikum aller Kon-
junkturzyklen ist, dass sie aus kumulati-
ven Aufschwungs- bzw. Abschwungs-
phasen bestehen, wobei die einzelnen
Phasen jeweils durch untere bzw. obere
konjunkturelle Wendepunkte miteinander
verbunden sind (vgl. Kasten 1), (vgl.
Vosgerau 1978).

In Deutschland werden konjunkturelle
Schwankungen auf gesamtwirtschaft-
licher Ebene an der Entwicklung der vier-
teljahrlichen gesamtwirtschaftlichen Pro-
duktion festgemacht. Zentraler MaBstab
hierfUr ist das reale Bruttoinlandsprodukt
(BIP). Das reale BIP (Produktion im Inland
bewertet in konstanten Preisen eines Ba-
sisjahres) misst die Fertigung von Waren
und Dienstleistungen — ohne Einrechnung
von Vorleistungen — sowie ihre Verwen-
dung unabhéngig davon, in welchem Um-
fang inl&ndische oder auslandische Wirt-
schaftseinheiten dazu beigetragen haben.
FUr die Wahl des realen BIP spricht, dass

1 Teile des Aufsatzes basieren auf einem im ifo
Schnelldienst erschienenen Artikel aus dem Jahr
1998 (Nierhaus 1998).

2 Unter Mitarbeit von Wolfgang Meister.

Wolfgang Nierhaus und Jan-Egbert Sturm?2

Preissteigerungen Ublicherweise nicht als
Erhéhung der wirtschaftlichen Aktivitat ge-
wertet werden.

In der Prognosepraxis wird davon aus-
gegangen, dass sich die Zeitreihe des
vierteljahrlichen realen BIP in verschie-
dene Bewegungskomponenten zerlegen
lasst (Zeitreihenzerlegung). Zu unter-
scheiden sind systematische Kompo-
nenten (wie Trendkomponente, Kon-
junkturkomponente, Saisonkomponen-
te und Arbeitstagekomponente), die sich
in inrer zeitlichen Entwicklung durch re-
gelmaBig wiederkehrende wirtschaftliche
oder durch kalendarische Phdnomene
erkldren lassen. Daneben gibt es die un-
systematische Komponente (irregulérer
Rest) (vgl. Goldrian 1996; Nierhaus
1999). Die Trendkomponente umfasst
den langfristigen Entwicklungspfad der
Zeitreihe des realen BIP, die Konjunktur-
komponente die mittelfristige zyklische

Abb. 1

Klassischer Konjunkturzyklus (als Beispiel: 4-Jahres-Sinusschwingung um
einen linearen Trend) und Wachstumszyklen

Index %
120 32
Produktion (linke Skala)
115 28
110 24
105 20
100 16
95 12

Wachstumszyklen (rechte Skala) = Abweichung vom Trend

= Veranderung geg.uber d. Vorjahr

90 Veranderung geg.lber d. Vormonat (annualisiert) 8

i _\ / \ / -

80 / W \éa °

75 4
1 2 3 4 5 6 7 8 9

Jahre
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Kasten 1: Konjunkturzyklen
a) Klassische Konjunkturzyklen

Klassische Konjunkturzyklen (»classical business cycles«) sind Schwankungen in den absoluten Niveauwerten der
saison- und kalenderbereinigten gesamtwirtschaftlichen Produktion (vgl. Naggl 1999, S. 55). Dabei werden Phasen
mit zunehmender Produktion (Aufschwung) von Phasen mit rlicklaufiger Wirtschaftsleistung (Abschwung) unter-
schieden. Da die Produktion in nahezu allen Landern im Trend zunimmt, dauemn Aufschwungsphasen im Allgemeinen
langer als Abschwungsphasen (vgl. Abb. 1).

b) Wachstumszyklen

Wachstumszyklen (»growth cycles«) sind definiert als Schwankungen in den Abweichungen der saison- und kalender-
bereinigten Produktion von ihrem Trend. Obere Wendepunkte in Wachstumszyklen finden sich dort, wo die Pro-
duktion am weitesten Uber dem Trend liegt, untere Wendepunkte dort, wo die Produktion am weitesten unter dem
Trend liegt. Abschwungsphasen von Wachstumszyklen umfassen nicht nur Phasen mit sinkender Produktions-
tatigkeit, sondern auch Phasen mit lediglich unterdurchschnittlich zunehmender Produktionstatigkeit, wahrend
klassische Zyklen nur absolute Rickgange der Produktion beinhalten. Wachstumszyklen gibt es deshalb in vielen
Industrielandern haufiger als klassische Zyklen, zudem sind Auf- und Abschwungsphasen von Wachstumszyklen
etwa gleich lang.

Wendepunkte von Wachstumszyklen und Wendepunkte von klassischen Zyklen kdnnen zu unterschiedlichen
Zeitpunkten auftreten. Dies liegt daran, dass Wendepunkte in klassischen Zyklen dort zu finden sind, wo die
Verdnderungsrate der saison- und kalenderbereinigten Produktion (gegenlber der Vorperiode) null betragt, wahrend
Wendepunkte der trendbereinigten Produktion grosso modo dadurch gekennzeichnet sind, dass dort die Veran-
derungsrate der saison- und kalenderbereinigten Produktion gleich der Trendwachstumsrate ist. Im idealtypischen
Fall einer Sinusschwingung um einen linear steigenden Trend liegen die oberen Wendepunkte von Wachstumszyklen
vor den oberen Wendepunkten von klassischen Zyklen, wahrend die unteren Wendepunkte von Wachstumszyklen
den Wendepunkten von klassischen Zyklen nachlaufen (vgl. Abb. 1). Auch in der Realitat zeigen sich die oberen
Wendepunkte von Wachstumszyklen normalerweise vor den oberen Wendepunkten von klassischen Zyklen, wah-
rend untere Wendepunkte keinen eindeutigen Zusammenhang erkennen lassen. Oftmals wird der Trendwert der
gesamtwirtschaftlichen Produktion auch als nichtstrukturelle Schatzung des »potential output« interpretiert, die
Abweichung vom Trend als »output gap«.

Alternativ kdnnen Wachstumszyklen auch als Zyklen von Veradnderungsraten (gegenUber der Vorperiode oder aber
dem vergleichbaren Vorjahreszeitraum) aufgefasst werden. Dabei ist allerdings zu beachten, dass die Wendepunkte
von Wachstumsratenzyklen einen deutlichen Vorlauf vor den Wendepunkten der trendbereinigten Produktion haben.

Bewegung. Da die Trennung zwischen der Trend- und der
Konjunkturkomponente letztlich nur subjektiv erfolgen kann,
weil die Lange des Konjunkturzyklus schwankt, werden
beide Komponenten vielfach auch zur sog. glatten Kom-
ponente zusammengefasst. Die kurzfristige saisonale Kom-
ponente spiegelt die innerhalb eines Jahres regelméaBig
wiederkehrenden Veranderungen der BIP-Zeitreihe wider.
Die Arbeitstagekomponente erfasst kurzfristige Einflusse,
die auf UnregelmaBigkeiten im Kalender zurlickgehen (z.B.
Schalttage, bewegliche Feiertage, spezielle Feiertagsre-
gelungen oder divergierende Wochentagsstrukturen im Mo-
nat). Diese bewirken eine unterschiedliche Zahl von Ar-
beitstagen pro Periode, was Auswirkungen auf die ge-
samtwirtschaftliche Produktion haben kann. Die Rest-
komponente bericksichtigt schlieBlich verbleibende un-
systematische Einfliisse auf das reale BIP. Zu diesen zah-
len einerseits zufallige Stérungen des Wirtschaftsgesche-
hens, andererseits aber auch erklarbare Sonderfaktoren
wie Auswirkungen von Streiks, saisonunublicher Witterung
oder kurzfristige Reaktionen der Marktakteure auf wirt-
schaftspolitische MaBnahmen (vgl. Deutsche Bundesbank
1987, S. 31).
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Da die einzelnen Bewegungskomponenten des realen BIP
empirisch nicht beobachtbar sind, missen sie durch spe-
zielle statistische Verfahren (Saisonbereinigung, Trendbe-
reinigung, Kalenderbereinigung) geschétzt werden. Aufgrund
verschiedener Ansatze kann es in der Rechenpraxis zu unter-
schiedlichen Ergebnissen insbesondere am aktuellen Rand
kommen, was insofern misslich ist, als die Treffsicherheit
einer Prognose naturgemal davon abhangt, wie gut die
aktuelle konjunkturrelevante Bewegung der gesamtwirt-
schaftlichen Produktion approximiert wird. Fir die Messung
der konjunkturellen Dynamik des realen BIP werden nor-
malerweise Verédnderungsraten verwendet (vgl. Kasten 2).
Dabei kdnnen sinnvollerweise alle Reihenwerte auf den ent-
sprechenden Wert des Vorjahres bezogen werden oder
—sofern die Zeitreine in saison- und kalenderbereinigter Form
vorliegt — auch auf den Wert der jeweiligen Vorperiode.

Was wird prognostiziert?

In der Rechenpraxis der groBen Prognoseinstitutionen wird
das reale Bruttoinlandsprodukt in aller Regel nicht aus ei-
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nem eindimensionalen Schatzansatz gewonnen. In Deutsch-
land wird z.B. das reale BIP gemaB den dkonomischen

Haupttatigkeiten, die im Europaischen Sys-
tem Volkswirtschaftlicher Gesamtrechnun-
gen (ESVG 1995) ausgewiesen werden, dis-
aggregiert geschatzt nach

— der Entstehung in den groBen Wirt-
schaftsbereichen (Land- und Forstwirt-
schaft, Fischerei, Produzierendes Ge-
werbe ohne Baugewerbe, Baugewerbe,
Handel, Gastgewerbe und Verkehr, Fi-
nanzierung, Vermietung und Unterneh-
mensdienstleister sowie dffentliche und
private Dienstleister)?,

— nach der Verwendung fir den (privaten
und 6ffentlichen) Konsum bzw. flr Inves-
titionen (Ausriistungen, Bauten und Vor-
ratsveranderungen einschlielich Netto-
zugang an Wertsachen) unter Berlck-
sichtigung der AuBenhandelsbeziehun-
gen (Exporte abzUglich Importe von Wa-
ren und Dienstleistungen).

Normalerweise liefern die beiden Ansatze
unterschiedliche Ergebnisse fur das reale
Bruttoinlandsprodukt. In Deutschland ist die
Entstehungsseite des BIP am »aktuellen
Rand«6 wirtschaftsstatistisch besser fundiert.
Auf eine finale Abschétzung des BIP Uber die
Verwendungsseite wird deshalb bei Kurz-

3 Der Vorteil von stetigen Verdnderungsraten liegt zum
einen darin, dass der Rechengang insbesondere bei
VerknUpfungen von Variablen einfacher ist, zum ande-
ren sind stetige Veranderungsraten symmetrisch. Steigt
der Wert einer Zeitreihe beispielsweise in der ersten Pe-
riode von 100 auf 110 und sinkt in der nachsten Peri-
ode wieder auf 100, so ergibt die diskrete Verande-
rungsrate einen Anstieg um 10,00% in der ersten und
einen Ruckgang um (nur noch) 9,09% in der zweiten
Periode, wéhrend die stetigen Verdnderungsraten in
den beiden Zeitrdumen mit + 9,53% vom Betrag her
gleich groB sind.

Der Vorjahresvergleich kann als rudimentare Saison-
bereinigungsmethode aufgefasst werden. Bei Veran-
derungsraten gegentber dem Vorjahr fallen saisonale
Einflisse quasi »automatisch« heraus, sofern sie von
Jahr zu Jahr anndhernd konstant bleiben. Bei Vorjah-
resvergleichen von Quartals- und Monatswerten aus
Zeitreihen mit starkem Kalendereinfluss sollte noch ei-
ne erganzende Kalenderbereinigung der Ursprungs-
werte vorgenommen werden.

In einer hierzu parallel durchgeflihrten zweiten Entste-
hungsrechnung wird das reale BIP aus einer Schatzung
der Arbeitsproduktivitét (pro Stunde) und des geleis-
teten Arbeitsvolumens (Produkt aus der Zahl der jahr-
lich zur Verfugung stehenden Arbeitstage, der Zahl
der je Arbeitstag geleisteten Arbeitsstunden und der
Erwerbstatigenzahl) abgeleitet.

Zeitraum, der kalendarisch ganz oder zumindest teil-
weise bereits abgelaufen ist, flr den aber noch kein
oder nur unvollstandiges Datenmaterial vorliegt.

IS

o

o

fristprognosen Ublicherweise verzichtet. Ansonsten erfolgt
der notwendige Abgleich beider BIP-Seiten in aller Regel da-

Kasten 2: Veranderungsraten

Die Veradnderung der Werte einer Zeitreine y, lasst sich auf unter-

schiedliche Art darstellen (Nierhaus 1999). Soll die aktuelle Ver-
anderung gegenuber der Vorperiode im Mittelpunkt stehen, dann
wird die laufende bzw. konjunkturelle Rate herangezogen. Dieses
Verfahren wendet man sinnvollerweise nur flr Zeitreihen in saison-
und kalenderbereinigter Form an. Die laufende diskrete Verande-
rungsrate Ay, (in Prozent) ist gegeben durch den Ausdruck:

@1) Ay, =100x| 2 |-100

Vi1
Oftmals werden saison- und kalenderbereinigte Zeitreihen in loga-
rithmischer Form aufbereitet. Dann kann die laufende stetige Ver-
anderungsrate Ay, (in Prozent) durch die erste Differenz der (na-

tUrlichen) Logarithmen dargestellt werden®:
(2.2) Ay, =100x(Iny,~Iny, )

Soll die Ver&nderung der Zeitreihe gegeniber dem Vorjahr be-
trachtet werden (oder liegen die Daten nicht in saison- und
kalenderbereinigter Form vor?, so wird die Veranderungsrate auf den
vergleichbaren Vorjahreszeitraum bezogen:

2.3) Ay, =100x| 2 |-100
ytfm
oder

(2.4) Ay, =100x(Iny, =Iny,.,)
wobei m die Gesamtzahl der Perioden pro Jahr darstellt.

Oftmals sollen Vergleiche direkt auf Jahresbasis angestellt werden.
Die Umrechnung in laufende Jahresraten erméglicht einen direkten
Vergleich von unterjghrigen Verdnderungsraten. Die Formeln fur die

laufende Jahresrate Ay einer saison- und kalenderbereinigten
Zeitreihe y, lauten:

(2.5) Ay?"=100x{L ")—100
ytfn

oder

@6  a"=100x"x(ny, ~Iny.,)

wobei n (1=1) die Zahl der betrachteten Teilperioden darstellt. Im
Fall m=n spricht man auch von Jahresverlaufsrate. SchlieBlich l&sst
sich auch die durchschnittliche Veranderung (pro Periode) Uber einen
bestimmten Zeitraum (z.B. n Perioden) berechnen. Die Formeln fur

die durchschnittliche Verdnderungsrate Ay lauten:

)
Ve M
yr—n

2.7) Ay =100><( -100
oder

100
(2.8) Ayt =——x (lny,—lny,f,,)
n
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durch, dass Komponenten der Entstehungs- bzw. Verwen-
dungsseite, die statistisch nicht sonderlich gut abgesichert
sind oder bei denen sich kleinere Bewegungen der absolu-
ten Werte aufgrund ihres Volumens nur minimal in der Ver-
anderungsrate niederschlagen, entsprechend korrigiert wer-
den, wobei die so gewonnenen Schatzungen hinsichtlich ih-
rer 6konomischen Konsistenz selbstverstandlich Gberprift
werden mussen. Jede Prognose des realen Bruttoinlands-
produkts und seiner Entstehungs- und Verwendungskom-
ponenten wird normalerweise erganzt durch eine Schatzung

— der Preisindizes der Verwendungskomponenten des BIP,
woraus sich die nominale Verwendungsseite ergibt so-
wie — unter Hinzunahme ergénzender Berechnungen —
die Verteilung des BIP (im Inland entstandene Arbeits-
einkommen, Betriebsiberschisse, Selbstéandigen- und
Vermdgenseinkommen unter Hinzurechnung der Ab-
schreibungen sowie der Produktions- und Importabga-
ben abzlglich der Subventionen),

— der wichtigsten Arbeitsmarktdaten (Erwerbstatige, Selb-
sténdige, beschéftigte Arbeitnehmer, Arbeitslose, Er-
werbspersonenpotential und Stille Reserve),

— der staatlichen Einnahmen (Steuern, Sozialbeitrage, Ver-
mogenseinkommen, Verkaufe usw.), der Ausgaben (Vor-
leistungen, Arbeitnehmerentgelte, monetére Sozialleis-
tungen, Bruttoinvestitionen usw.) und des Finanzie-
rungssaldos.

Wie wird prognostiziert?

Fr die Konjunkturprognose stehen heute mehrere Verfah-
ren zur Verfligung, die auf unterschiedlichen statistischen
und theoretischen Voraussetzungen beruhen: Der Indika-
toransatz, die iterativ-analytische Methode und die &kono-
metrische Prognose. Es handelt sich hierbei nicht um ein-
ander ausschlieBende Ansatze, sondern um Methoden, die
in der Rechenpraxis miteinander kombiniert werden kénnen,
so dass ihre jeweiligen Vorteile gemeinsam nutzbar sind.

Der Indikatoransatz wird priméar flr Kurzfristprognosen mit
einem Zeithorizont von bis zu maximal neun Monaten her-
angezogen. Das Konzept nlitzt den systematischen Gleich-
bzw. Vorlauf von monatlichen Indikatoren aus Konjunktur-
umfragen (wie dem ifo Konjunkturtest) bzw. aus der amt-
lichen Statistik gegenUber zu prognostizierenden Referenz-
reihen aus. Indikatoransétze werden auch fur die Schatzung
von Werten aus zurlckliegenden Perioden verwendet, so-
fern es fur diese noch keine amtlichen Angaben gibt.

Das iterativ-analytische Verfahren (VGR-Methode) wird fur
den klassischen Prognosezeitraum von ein bis zwei Jahren
benltzt. Die Methode stitzt sich in besonderem MalBe auf
die Prognosen einzelner Experten. Die Konsistenz der Ein-
zelschatzungen wird iterativ, d.h. in einem mehrstufigen, sich
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wiederholenden Rechenprozess im System der Volkswirt-
schaftlichen Gesamtrechnungen (VGR) sichergestellt. Da-
bei stehen gleichberechtigt formale wirtschaftsstatistische
Verfahren neben nichtformalisierten Ansatzen, die auf der
persoénlichen Kenntnis Uber das Wirtschaftsgeschehen be-
ruhen (intuitive Prognoseverfahren). Der besondere Vorteil
der Methode besteht darin, dass alle verflgbaren qualitati-
ven wie quantitativen Informationen in die Prognose einge-
baut werden kénnen. Das iterativ-analytische Verfahren ist
daher sehr flexibel bei der Bertcksichtigung von wirt-
schaftlichen Ereignissen, die in dieser Form oder in dieser
Starke in der Vergangenheit noch nicht eingetreten waren
(exogene Schocks).

Die 6konometrische Prognose baut auf der Regressions-
analyse von Zeitreinen aus der Wirtschaftsstatistik auf. Mit
groBen Strukturmodellen wird bevorzugt die mittelfristige
Wirtschaftsentwicklung abgeschétzt. AuBerdem lasst sich
der Einfluss unterschiedlicher —im Modell exogen gesetz-
ter — Parameter (z.B. Steuer- und Zinsséatze) auf die endo-
genen Modellvariablen (Bruttoinlandsprodukt, Preise usw.)
abschéatzen. Neben Strukturmodellen werden auch zeitrei-
henanalytische Verfahren eingesetzt, die Prognosewerte oh-
ne gréBere Ruckgriffe auf explizite 6konomische Zu-
sammenhénge hauptséchlich aus der Entwicklung der ei-
genen Vergangenheit erkldren. Autoregressive Schatzme-
thoden lassen sich in Konkurrenz zu Indikatoransétzen gut
fur Kurzfristprognosen nutzen.”

Die 6konometrische Prognose

Die 6konometrische Prognose baut auf der Regressions-
analyse auf. In der heutigen Praxis kommt dem Einsatz von
Okonometrischen Strukturmodellen und autoregressiven
Schatzansatzen besondere Bedeutung zu. Bei allen 8kono-
metrischen Verfahren wird zun&chst der durchschnittliche Zu-
sammenhang zwischen den zu prognostizierenden Variablen
und ihren Erklarungsvariablen (Regressoren) flr die Vergan-
genheit geschatzt. Die eigentliche Prognose erfolgt mit Hilfe
der ermittelten Regressionsbeziehung, sofern gentigend Wer-
te fUr die erkléarenden Variablen im Prognosezeitraum zur Ver-
flgung stehen. In autoregressiven Schatzansétzen werden
alle Variable allein mit Hilfe ihrer vergangenen Werte pro-
gnostiziert, wéhrend Strukturmodelle immer auch Variable
enthalten, die nicht durch das Modell erklért werden und des-
halb zusatzlich geschatzt werden missen (exogene Variable).

Strukturmodelle fassen die wichtigsten Beziehungen zwi-
schen den modellbestimmten (= endogenen) Variablen und

7 Daneben gibt es freilich noch eine Anzahl anderer statistischer Prognose-
verfahren (neuronale Netze, chaostheoretische Anséatze usw.), die sich al-
lerdings zum Teil noch im Entwicklungsstadium befinden und deshalb noch
nicht in nennenswertem Umfang in die praktische Prognosearbeit Ein-
gang gefunden haben.
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In gesamtwirtschaftlichen Strukturmodellen zahlen zu den
modellbestimmten Variablen, die durch Verhaltensgleichun-
gen erklart werden, die Verwendungskomponenten privater
bzw. 6ffentlicher Konsum (C), Bruttoinvestitionen (), Expor-
te (X) und Importe (M). Zu den exogenen Variablen gehéren
in der Regel das Welthandelsvolumen, die Wechselkurse, die
Zinsen, die offentlichen Abgabensétze und der nicht von der
Konjunktur beeinflusste Teil der Staatsausgaben. Zu den De-
finitionsgleichungen gehdrt Ublicherweise die bekannte ma-

den exogenen Variablen in einem System von Verhaltens-
und Definitionsgleichungen zusammen.

— Verhaltensgleichungen bilden die theoretisch angenom-
menen Reaktionsmuster der Wirtschaftssubjekte ab, die
nach den Sektoren der VGR zusammengefasst werden
(private Haushalte, Unternehmen, staatlicher Sektor, Aus-
land). Dabei wird davon ausgegangen, dass alle Glei-
chungen, die 6konomisches Verhalten widerspiegeln,
durch Zufallseinflisse gestort werden kénnen.8

— Definitionsgleichungen sichern die Konsistenz des 6ko-

nometrischen Modells. Sie bilden die WIChtlgSten Konten 8 Entsprechend komplexe Strukturmodelle enthalten zusatzlich auch noch

der volkswirtschaftlichen Gesamtrechnung in Gleichungs-
form ab (Ex-post-Identitdten), vielfach kénnen sie auch
als Ex-ante-Marktraumungsbedingungen (Gleichge-
wichtsbedingungen) interpretiert werden. Da Definitions-
gleichungen immer erflllt sind, enthalten sie keine Zu-
fallseinflisse (vgl. Kasten 3).

technische Gleichungen und institutionelle Gleichungen. Technische Glei-
chungen sind z.B. makrodkonomische Produktionsfunktionen, die den Zu-
sammenhang zwischen dem Einsatz von Produktivleistungen und der Aus-
bringung im Rahmen von Produktionsprozessen auf gesamtwirtschaftli-
cher Ebene zeigen. Typische Beispiele flr institutionelle Gleichungen sind
Steueraufkommensfunktionen, die die Beziehung zwischen dem Steuer-
aufkommen und der jeweiligen Bemessungsgrundlage darstellen. Auch
technische und institutionelle Gleichungen sind in der Regel zufallsbehaftet.

Kasten 3: Okonometrisches Strukturmodell

Ein anschauliches Beispiel liefert das folgende Strukturmodell,
chung 3.1) und einer Einkommensidentitat (Gleichung 3.2) besteht:

das aus einer dynamischen Konsumfunktion (Glei-

3.1) C, =BY, +AC_, +u,
B82) ¥, =C+Z

Gleichungen (3.1) und (3.2) heiBen Strukturgleichungen. Dabei bezeichne Y, : Einkommen in Periode ¢, (t= 1,2,K,T) , C,:
Konsum, Z,: Summe aus Investitionen und AuBenbeitrag, B, A : Regressionsparameter (mit B : marginale Konsum-

neigung), u, : Zufallsvariable mit Erwartungswert E(u;,)=0 und Varianz E(u})=0>>0 . Femer sei Z, unkorreliert mit

uy, , d.h. Cov(Z,,u;,) =0 . Die Variable Z, ist exogen, Y, und C,werden endogenvia Z,, C,_; undu,, bestimmt:

A 1
1 B Gy IBBZr+1_B”11
A 1 1
(3.4) Y, =TBCH +EZI +qult

8.3) C

sind die aus der

Gleichungen (3.3) und (3.4) bilden die reduzierte Form des Modells. Die Ausdrlicke a B 5 und -
komparativ-statischen Analyse bekannten kurzfristigen Multiplikatoren:
Ay, _

AC, B
AZ, 1-B

L
t 1_[3
Sie geben die Verdnderung der endogenen Variablen C, und Y, bei einer Anderung der exogenen Variablen Z, an.
Darlber hinaus lassen sich dynamische Multiplikatoren ableiten, die die Verénderungen von C, und Y, bei einer Ande-
rung von Z,_ (t—IZ §2 0) zeigen. Zunéachst folgt aus den Gleichungen (3.3) und (3.4) durch wiederholtes Einsetzen die
Finalform des Modells:

e ey )
ool S Sl
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Fortsetzung Kasten 3:

aus der sich unmittelbar die gesuchten dynamischen Multiplikatoren errechnen:

AG _(a V(B ) an [ )(_ L
Az, \1-BJ|1-B) az_, (1-B)(1-B

Dynamische Multiplikatoren charakterisieren das dynamische Verhalten des Modells bezliglich Anderungen der exogenen
Variablen; in diesem Beispiel die Summe aus Investitionen und AuBenbeitrag (Z, ).

Um aufzuzeigen, wie endogene Variable Uber die Zeit hinweg auf einen stochastischen Schock reagieren, der direkt auf
diese Variable oder indirekt Uber andere endogene Variable ausgelbt wird, werden sog. impulse response Funktionen
verwendet. Im vorliegenden Beispiel kann ein Schock bzw. ein Impuls lediglich von der Zufallsvariablen u,, ausgehen.
Dieser Schock beeinflusst unmittelbar den Konsum C, (weswegen es als stochastischer Konsumschock betrachtet wird)
und — Uber die Einkommensidentitat (3.2) — indirekt auch das Volkseinkommen Y,. NaturgemaB kommt es zu weiteren
Reaktionen in den beiden endogenen Variablen, da sich die Anfangseffekte des Impulses im Modell nach und nach weiter

fortpflanzen. Die impulse response Funktionen — die sich in diesem Beispiel auf die ¢ Ausdrlcke (%) (ﬁ] mit

s=0,K,7~1 reduzieren — verfolgen die Ausbreitung dieses Schocks im Modell.

Fur die Prognose ist eine aktuelle numerische Spezifikation des Modells Voraussetzung. Hierzu sind die Parameter der
Verhaltensgleichungen (m Beispiel: B und A ) fiir den Beobachtungszeitraum aus den Zeitreinenwerten der endogenen

und exogenen Variablen (hier: C,, Y, und Z,) zu schétzen. Das bei Einzelgleichungen Ubliche Verfahren, die Parameter

T T
so zu wahlen, dass die Summe der Residuenquadrate, im Beispiel: Zuﬁ=2(c,—BY,—?»C,,l)z minimiert  wird
t=1 t=1
(Methode der kleinsten Quadrate), fuhrt bei Strukturmodellen wegen der Korrelation von erklarenden Variablen mit den
ZufallsgréBen in der Regel zu inkonsistenten Schétzungen (so ist im Beispiel das Einkommen Y, abhangig von u;, ; vgl.
Gleichung 3.4). Es gibt allerdings eine Vielzahl dkonometrischer Verfahren, die konsistente und unverzerrte Schéatzwerte
der Parameter gewahrleisten.

krotkonomische Relation: BIP = C + [ + X — M. Diese Glei-
chung kann zum einen als Ex-post-ldentitat im Sinne des Gu-
terkontos der volkswirtschaftlichen Gesamtrechnung aufge-
fasst werden, zum anderen als Ex-ante-Marktrdumungsbe-
dingung. In letzterer Interpretation besagt die Gleichung, dass
die geplante Guternachfrage C + | + X — M dem geplanten
Gterangebot (in Hohe des BIP) entspricht, so dass der G-
termarkt gerdumt und damit im Gleichgewicht ist.

Der Vorteil von Strukturmodellen besteht vor allem darin,
dass die zugrunde gelegten 8konomischen Theorien in den
Verhaltensgleichungen (Konsumfunktion, Investitionsfunk-
tion usw.) explizit niedergeschrieben sind. Damit lassen sich
diese 6konomischen Thesen durch das Modell auf ihre em-
pirische Relevanz hin rigoros testen. Dynamische Struktur-
modelle® erlauben es zudem, die Interaktion von endoge-
nen Variablen ex-post, d.h. im Stitzzeitraum der Regres-
sion, systematisch zu simulieren (dynamische Simulation)
und ex-ante flr Prognosen zu verwenden. Auch lassen sich
Alternativorognosen flr unterschiedliche exogene GréBen
(wie Wechselkurse oder Welthandelsvolumen) durchfih-

9 Dynamische Strukturmodelle enthalten — neben exogenen Variablen —auch
zeitverzdgerte endogene Variable als Regressoren.
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ren. Insbesondere kann der Einfluss unterschiedlicher Staats-
ausgaben bzw. Steuer- und Zinssétze auf die Wirtschafts-
entwicklung quantifiziert werden. Derartige Alternativrech-
nungen lassen sich mit anderen Prognoseverfahren entwe-
der gar nicht oder nur mit groBem Zeitaufwand bewaltigen.
Schlielich kénnen auch Konjunkturindikatoren in Struktur-
modelle einbezogen werden.

Der Nachteil von Prognosen mit 6konometrischen Struk-
turmodellen liegt darin, dass alle exogenen Variablen fur
den Prognosezeitraum modellextern bestimmt werden
missen. Dies kann zum einen durch einfache Setzung ge-
schehen, zum anderen durch zusétzliche Schatzungen
mit Hilfe eines neuen Modells. Im letzteren Fall besteht
allerdings die Gefahr des infiniten Regresses, da auch das
neue Modell in der Regel exogene GroBen enthalt usw.
Ein weiteres Problem besteht darin, dass die geschétzten
Verhaltensgleichungen eines 6konometrischen Modells
infolge von Strukturbriichen im Prognosezeitraum — ins-
besondere durch Verhaltensdnderungen von Investoren
und Verbrauchern in Reaktion auf wirtschaftspolitische
MaBnahmen — ihre 6konomische Relevanz verlieren kén-
nen, was die Aussagekraft bei Alternativprognosen na-
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turgeman einschrankt (Lucas-Kritik). 10 SchlieBlich sind
Strukturmodelle am aktuellen Rand bezUglich neuer In-
formationen im Vergleich zu anderen Prognosemetho-
den relativ unflexibel.

Seit Beginn der achtziger Jahre hat sich eine zweite Klas-
se von 6konometrischen Prognosemodellen, die sog.
vektorautoregressiven Schatzansatze (VAR-Modelle) auf
dem Prognosemarkt etabliert.’2 Bei diesen Modellen, die
auf zeitreihenanalytischen Verfahren basieren, ist die arbi-
trare Unterscheidung zwischen endogenen und exogenen
Variablen, die fur die Klasse 6konometrischer Struktur-
modelle wesentlich ist, aufgehoben. VARs kénnen als ei-
ne Verallgemeinerung von autoregressiven Ansatzen (AR-
Modelle) aufgefasst werden. In AR-Modellen wird jede Va-
riable aus eigenen verzdgerten Werten und einer Zufalls-
gréBe dargestellt. Bei VAR-Modellen wird dieses Grund-
prinzip auf einen Vektor von Variablen (Systemvariable)
Ubertragen, d.h. jede Systemvariable wird durch eigene
verzogerte Werte und durch die verzdgerten Werte aller
Ubrigen Systemvariablen (plus Zufallsschocks) erklart (vgl.
Kasten 4).

Aufgrund der Beschranktheit der Datenmenge ist die An-
zahl der Variablen in einem VAR-Modell ziemlich begrenzt.
Dadurchist es schwierig, z.B. spezielle Merkmale des Steu-
ersystems abzubilden. Aus diesem Grund werden VAR-Mo-
delle im Gegensatz zu Strukturmodellen, in denen die Zahl
der Variablen im Prinzip unbegrenzt ist, relativ selten fir spe-
zifische Politiksimulationen herangezogen (wie Anderun-
gen in den jeweiligen Grenzsteuersétzen). Ein Vorteil von
VAR-Modellen besteht darin, dass sie wegen des Fehlens
von exogenen Variablen keine Informationen aus dem Pro-
gnosezeitraum bendtigen, so dass »unbedingte« Progno-
sen’s Uber beliebig weite ZeitrAume moglich sind. Nachtei-
lig ist allerdings, dass die prognostizierte Entwicklung aller
Variablen — unabhangig von wirtschaftstheoretischen Uber-
legungen — allein aus der Dynamik der Zeitreihen folgt. Hin-
zu kommt die letztlich willkUrliche Auswahl von Variablen und

10 Nach der Lucas-Kritik kdnnen sich die Regressionsparameter 6konome-
trischer Modelle unter dem Einfluss der Wirtschaftspolitik dann andern,
wenn die Marktakteure veréanderte Politikregeln erkennen und in ihr 6ko-
nomisches Verhalten einbeziehen. Sofern ein Strukturmodell derartige Er-
wartungsanpassungen nicht adaquat (d.h. Uber hinreichend mikrodko-
nomisch fundierte Optimierungskalkule) berlicksichtigt, eignen sich Mo-
delle, deren Parameter auf der Basis zurlickliegender Daten geschétzt
wurden, bestenfalls ndherungsweise fur die Evaluierung zukunftiger wirt-
schaftspolitischer MaBnahmen (vgl. Lucas 1976).
Diese Starrheiten lassen sich allerdings durch ein »Nachsteuern von Handx,
auch »fine-tuning« genannt, reduzieren. Technisch geschieht das, indem
fUr diejenigen Stdrvariablen der Verhaltensgleichungen, deren Ergebnis-
se im Prognosezeitraum oder bereits am aktuellen Rand aufgrund neuer
Informationen korrekturbedurftig erscheinen, statt Null ein Wert eingesetzt
wird, der das Prognoseergebnis in die gewiinschte Richtung andert (jud-
gemental adjustment).
Das vektorautoregressive Schétzverfahren geht auf Sims zurtick (vgl. Sims
1980).
13 Hangt die Richtigkeit einer Prognose dagegen vom Zutreffen bestimmter
Annahmen Uber exogene Variable ab, so spricht man von einer »beding-
ten« Prognose.

)

Verzdgerungen; auch bleibt die Problematik von Struktur-
brichen im Prognosezeitraum bestehen.

Exkurs: Stationdre Zeitreihen und Kointegration

Seit den achtziger Jahre ist es in der Okonometrie immer deut-
licher geworden, dass es bei der Modellierung von Zeitreihen
darauf ankommt, ob der stochastische Prozess, der die Zeit-
reihenwerte generiert, invariant beziiglich der Zeit ist. Andern
sich ndmlich die stochastischen Eigenschaften eines Pro-
zesses Uber die Zeit hinweg, d.h. ist der Prozess nichtstatio-
nér, dann ist es oftmals schwierig, die Zeitreihe Uber vergan-
gene bzw. zukUnftige Zeitintervalle hinweg durch einfache li-
neare Modelle abzubilden. Ist der stochastische Prozess hin-
gegen zeitinvariant, d.h. stationér, dann l8sst sich der Prozess
durch eine Gleichung mit festen Koeffizienten darstellen, die
man mit Standardmethoden schatzen kann (vgl. Stock 1987).

Vielen makrodkonomischen Zeitreinen liegen allerdings
nichtstationére Prozesse zugrunde. So ist das reale Brutto-
inlandsprodukt in vielen Industrieléandern fast durchwegs ste-
tig gestiegen. Allein aus diesem Grund durften sich die sto-
chastischen Eigenschaften, die der Zeitreihe des BIP zu-
grunde liegen, heute ziemlich grundlegend von denen vor
50 Jahren unterscheiden.

Regressiert man nichtstationére Variable aufeinander, dann
besteht die Gefahr der sog. Scheinkorrelation. Konventio-
nelle Signifikanztests kénnen in diesem Fall eine Abhangig-
keit zwischen Variablen indizieren, die in Wirklichkeit gar nicht
besteht. Da viele makrodkonomische Zeitreihen nichtsta-
tionar sind, ist es haufig erforderlich, durch geeignete Trans-
formationen daraus neue stationére Zeitreinen zu bilden, die
man mit Standardmethoden regressieren kann. So ist die
Zeitreihe des Logarithmus des realen Bruttoinlandsprodukts
normalerweise nicht zeitinvariant, hingegen ist die Veran-
derungsrate des BIP (erste Differenz der Logarithmen; vgl.
Kasten 2) stationdr. Sie oszilliert um einen (festen) Mittelwert,
und ihre Varianz ist grosso modo keine Funktion der Zeit,
also konstant.

Durch die Differenzenbildung gehen aber Informationen tGber
die Langfristbeziehungen zwischen Variablen verloren. Nun
ist es aber durchaus mdéglich, dass zwei Variable nichtstatio-
naren Prozessen folgen, es aber trotzdem eine Linearkom-
bination gibt, die stationér ist. Ist dies der Fall, so sind die
beiden Variablen kointegriert. Beispielsweise sind sowohl
der Konsum als auch das Einkommen nichtstationére Varia-
ble, gleichwohl kann man erwarten, dass sie sich langfristig
ahnlich bewegen, so dass eine Linearkombination der bei-
den GroBen stationér sein sollte (vgl. Engle und Granger 1987).

Ein Hauptmerkmal kointegrierter Variablen ist, dass ihre Zeit-
pfade vom Ausmal3 der jeweiligen kontemporaren Abwei-
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chungen vom langfristigen Gleichgewicht beeinflusst wer-
den. Kehrt ein System (automatisch) zum langfristigen Gleich-
gewicht zurlick, so sollten die Bewegungen zumindest ei-
niger Variabler von der GréBe des kurzfristigen Ungleichge-
wichts abhangig sein. So impliziert die Keynesianische Kon-
sumtheorie eine gleichgerichtete Langfristbeziehung zwi-
schen Konsum und Einkommen. Ist in der Vorperiode der
faktische Konsum gréBer als der Gleichgewichtskonsum,
der aus der Langfristbeziehung folgt, so sollte in der lau-
fenden Periode das Einkommen rascher als der Konsum

steigen, um die Licke zumindest zu verkleinern. Dies kann
dadurch geschehen, dass (1) das Einkommen zunimmt
und/oder die Konsumausgaben sinken, (2) dass der Kon-
sum steigt und das Einkommen noch starker zunimmt oder
(8) dass der Konsum und das Einkommen sinken, letzteres
aber weniger stark. Ohne eine komplette dynamische Spe-
zifikation des Modells 18sst sich nicht bestimmen, welcher
der drei Félle eintreten wird. Nichtsdestotrotz sollte aber die
kurzfristige Dynamik des Modells von der Abweichung zur
Langfristbeziehung beeinflusst werden.

Kasten 4: Vektorautoregressives Modell (VAR)

Ein Beispiel fur ein vektorautoregressives Modell ist das folgende VAR, das einen Vektor (C,,Y,) (t= l,K,T), bestehend
aus Konsum C, und Einkommen ¥, , allein durch eigene verzégerte Werte (C,_,,Y,_,) sowie Zufallsschocks erklart:

o, [ Gy + Vi
O | Yy Var
v, und v,, sind Zufallsvariable mit Erwartungswert E(v,) = E(v,,) =0 und Varianz E(v2)=06?, E(v})=03. Femer gelte
Cov(v;,C,

(,j=12) kdénnen mit der Methode der Kleinsten Quadrate konsistent geschétzt werden. Aus prognostischer Sicht

besteht der besondere Vorteil von VAR-Modellen darin, dass sie wegen des Fehlens von exogenen Variablen keine
zusatzlichen Informationen aus dem Prognosezeitraum bendtigen, so dass Prognosen Uber beliebig weite Zeitrdume ohne
modellexterne Informationen gemacht werden kénnen.

Cr=0y,C +oY  +v, oy

(42) ¥, =0,,Cy + 0¥, 1y, ) %2

. Cr
oder in Vektorform =

) =Cov(v;,Y,))=0 fir i=1L2 und Cov(v,,n,_,) = Cov(vy,v,,_,) =0 (r # 0). Die Regressionsparameter o

In vielen Fallen ist es mdglich, Strukturmodelle in VAR-Modelle zu Uberflhren. Als Beispiel kann das Strukturmodell

von Kasten 3 dienen, sofern der Zeitpfad der Variablen Z, (Investitionen + AuBenbeitrag) einem autoregressiven
Prozess erster Ordnung AR(1) folgt, d.h. es gelte Z, =pZ,_; +u,, ; (P>0; u,, : Zufallsvariable). Aus der Substitution von

pZ,_, +u,, in die Gleichungen (3.3) und (3.4) der reduzierten Form folgt némlich:

A

1
4.3 ¢ = —p C_+ lliPB Z,+ 1-B (e, +Buy,)
@a) v, =2 vz i, vuy)
1-B 1-B 1-B
woraus sich unter Berlicksichtigung von Z,_; =Y, | —C,_;:
AP B
4.5) C = [ p]Czl ( PB - 1+ (ult+[3u21)

4o ¥, (1 B)c (1 B]v )

ergibt, was ein VAR-Modell mit den Parametem ¢, = 7‘1_ . Oy :TEPB, 0y, = 71”—_;;— 0y zl—P—B, v, = ﬂ%ﬁﬁuh

U, +u .
und v,, =—4——=2L ist.

@j=12)
sind jetzt Funktionen der Parameter A, B der dynamischen Konsumfunktion sowie des Parameters p des AR(1)
Prozesses. AuBerdem sind die VAR-Zufallsschocks vy, und v,, Linearkombinationen der Zufallsvariablen u;, und u,, .

Diese Restriktionen bleiben bei der normalen VAR-Analyse offenbar unberlcksichtigt. Damit ist das VAR-Modell
(Gleichungen 4.1 und 4.2) auch fir andere mogliche strukturelle Beziehungen zwischen den Variablen ¢, Yund Z
gultig, was ein zusatzlicher Vorteil von VAR-Modellen ist (Kugler 1996).

Offensichtlich impliziert das Strukturmodell Restriktionen fur die VAR-Darstellung: Die vier VAR-Koeffizienten o
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Fortsetzung Kasten 4:

Da VAR-Modelle prinzipiell nur endogene Variable enthalten, wird ihr dynamisches Verhalten normalerweise Uber impulse
response Funktionen analysiert (vgl. Kasten 3). Idealtypisch m&chte man stochastische Schocks, d.h. einmalige Impulse in
den Residuen (wie v,, und v,, ) spezifischen endogenen Variablen (wie C, oderY,) zuordnen, so dass sich zeigen lasst,
wie eine zufilige Anderung einer Variablen alle (ibrigen Variablen Uber die Zeit hinweg beeinflusst. Sofern die Stérterme
(vi; und v,,) miteinander unkorreliert sind, ist dies vergleichsweise einfach. Wenn die Stérterme jedoch miteinander
korreliert sind (was oft genug der Fall ist), so gibt es keine elementare Methode mehr, stochastische Schocks eindeutig

spezifischen Variablen zuzuordnen. In derartigen Fallen ist es inzwischen Ublich geworden, willklrlich alle Initialeffekte
derjenigen Variablen zuzuordnen, die zuerst im System erscheint (Choleski-Dekomposition). Obwohl z.B. v; mit v,

korreliert wére, wirde man dann den gesamten nitialeffekt dem Konsum und nicht dem Einkommen zuweisen. Bei
diesem Vorgehen ist freilich problematisch, dass die impulse response Funktionen von der jeweiligen Reihenfolge der
Gleichungen im Modell abhéngig sind. Eine andere Moglichkeit bestinde darin, ein sog. strukturelles VAR-Modell (SVAR)
zu spezifizieren, in dem einige zusétzliche Restriktionen, die aus der 6konomischen Theorie hervorgehen, bentitzt werden,
um die impulse response Funktionen zu identifizieren. So impliziert das strukturelle Modell von Kasten 3 (erganzt um den

AR(1) Prozess fur Z,), dass :”1’+B Yo Z Mty gilt, wobei u;, und u,, die eigentlichen exogenen

vy —] und Vy =

Anderungen in den beiden Variablen C, und Z, sind.

Der Indikatoransatz

Das Konzept nutzt den systematischen Gleichlauf bzw. Vor-
lauf von Konjunkturindikatoren gegenuber den zu prognos-
tizierenden Referenzvariablen aus, die dann — nach Ablauf
der Prognoseperiode — von den statistischen Amtern aus-
gewiesen werden. Die meisten Indikatoren stammen von
monatlichen, viertel- oder halbjéhrlichen Befragungsergeb-
nissen, hinzu kommen schnell verfigbare Informationen aus
der amtlichen Monatsstatistik. Nach der Art des statistischen
Messverfahrens lassen sie sich in quantitative und qualita-
tive Indikatoren einteilen.

Quantitative Konjunkturindikatoren resultieren aus stetig ge-
messenen Daten. In aller Regel handelt es sich um monat-
lich verdffentlichte Volumen-, Umsatz- oder Preisindizes
der amtlichen Statistik (z.B. Index des Auftragseingangs, In-
dex der Einzelhandelsumsétze, Preisindex fur die Lebens-
haltung aller privaten Haushalte usw.). Die hohe Messge-
nauigkeit dieser Indikatoren kann sich in der Prognosepra-
xis aber auch als Nachteil erweisen: Es dauert geraume Zeit,
bis die Indizes von den statistischen Amtern erhoben, auf-
bereitet und veroffentlicht werden, so dass sie zum Pro-
gnosezeitpunkt oftmals noch nicht im gewlnschten Umfang
bzw. in der bendtigten Aktualitat zur Verfligung stehen. Hin-
zu kommt, dass sie aufgrund zunéchst fehlender Meldun-
gen spater revidiert werden kdnnen, was bei Konjunktur-
prognosen entsprechend berdlcksichtigt werden muss. 4

Qualitative Indikatoren werden aus nicht-stetig gemessenen
Daten gewonnen (kategoriale Variable). Gute Beispiele daflr
sind die Indikatoren, die aus Unternehmensbefragungen des
ifo Instituts stammen. Hier gibt es einmal Fragen, die, ob-
wohl qualitativ gestellt, auf quantitative Variable der amtlichen

Statistik Bezug nehmen.'5 Ein typisches Beispiel ist die Fra-
ge: »Unsere inlandische Produktionstatigkeit ist gestiegen (+),
etwa gleich geblieben (=) oder gesunken (-)«.'6 Die entspre-
chende monatliche Referenzreihe aus der Industriestatistik
fUr Deutschland ist der Produktionsindex, die wiederum hier-
zu passende vierteljahrliche Referenzreihe aus der VGR ist
die Bruttowertschopfung im Verarbeitenden Gewerbe.

Wichtiger noch flir die Kurzfristprognose sind qualitative Indi-
katoren, die — Uber das quantitativ ausgerichtete Erhebungs-
programm der amtlichen Statistik hinaus — Informationen Gber
Urteile und Erwartungen der Unternehmen liefern. Zu diesen
Indikatoren, die in Deutschland zum Uberwiegenden Teil aus
Befragungen des ifo Instituts herrUhren, gehdren etwa die
Beurteilung der Fertigwarenlager durch die Unternehmen des
Verarbeitenden Gewerbes oder die Frage nach den Erwar-
tungen zur allgemeinen Geschéftslage: »Unsere Geschéftsla-

4 So werden vom Statistischen Bundesamt in Deutschland fur den Pro-
duktionsindex flr das Produzierende Gewerbe zunéchst vorlaufige Mo-
natswerte publiziert, die flr Unternehmen, deren Daten noch nicht ein-
gegangen sind, die entsprechenden Werte des Vormonats enthalten. Erst
etwa drei Wochen spéter folgen berichtigte Werte. Die berichtigten Wer-
te werden, sobald Ergebnisse der umfassenderen vierteljahrlichen Pro-
duktionserhebung vorliegen, nochmals revidiert und schlieBlich erfolgt —
jeweils zu Jahresbeginn — eine sog. Jahreskorrektur sdmtlicher Monats-
daten des Vorjahres.

Der Vorteil, dass im ifo Konjunkturtest originér stetige Daten in katego-

rialer Form erhoben werden, liegt darin, dass durch die verringerte Infor-

mationsanforderung die Erhebungskosten fir die Firmen sinken, weil der

Zeitaufwand fUr die Beantwortung der Fragen geringer ist. Dies erhéht na-

turgeman die Antwortbereitschaft der befragten Unternehmen.

16 Um aus den Antworten einen Indikator fur die Gesamtwirtschaft herzu-
leiten, werden die Einzelangaben zundchst zusammengewichtet. Das
Ergebnis drlickt aus, welcher gewichtete Prozentsatz der befragten Un-
ternehmen eine gunstige, eine indifferente oder negative Meldung abge-
geben hat (z.B. »gestiegen«: 40%; »etwa gleich geblieben«: 50%, »ge-
sunken«: 10%). Dann wird ein Saldo aus den positiven und negativen Pro-
zentsétzen gebildet (im Beispiel: 40% — 10% = + 30%). Durch das An-
einanderreinen der Salden entstehen Zeitreihen, die mit Daten aus der
amtlichen Statistik verglichen werden kénnen (vgl. Lindlbauer 1995).

o
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Kasten 5: Fehlerkorrekturmodelle

Existiert eine Langfristbeziehung, so kann die Abweichung von dem langfristigen Gleichgewichtswert die kurzfristige
Dynamik der Systemvariablen bestimmen (Fehlerkorrekturmodell). Nimmt man im Beispiel an, dass Konsum und
Einkommen in den ersten Differenzen stationér sind (d.h. die beiden Variablen sind integriert vom Grad 1), so kénnte
ein elementares (Vektor-) Fehlerkorrekturmodell fur Konsum und Einkommen lauten:

AC, =—y (Ct—l -ny )+ i
AY, =v, (CH -n¥_ )"" Ca

In diesem Modell reagieren Konsum und Einkommen auf kontemporare stochastische Schocks (reprasentiert durch
die beiden stationdren Zufallsvariablen &,, bzw. {,,) sowie auf die Abweichung in der vorangegangenen Periode vom
langfristigen Gleichgewichtswert C,_; —nY,_, , wobei 7v;, ¥, und m Regressionsparameter darstellen. Ist die Abweichung
C,_,—nY,_, positiv, so sinkt ceteris paribus der Konsum und das Einkommen steigt. Das langfristige Gleichgewicht ist
dann erreicht, wenn C, =nY, gilt.

Das Beispiel zeigt sehr anschaulich die enge Verbindung, die zwischen Fehlerkorrekturmodellen und kointegrierten
Variablen besteht. AnnahmegemaB sind die beiden ersten Differenzen auf der jeweils linken Seite der beiden
Gleichungen AC, bzw. AY, stationdr. Damit missen die Ausdrlicke auf der rechten Seite der beiden Gleichungen
ebenfalls stationdr sein. Da die beiden Zufallsvariablen &,, bzw. £,, annahmegemaB stationdr sind, muss zwangsléaufig
auch die Linearkombination C,_; —mY,_; stationdr sein. Damit sind aber Konsum und Einkommen kointegriert mit dem
Kointegrationsparameter M . Offensichtlich fordert die Fehlerkorrekturdarstellung, dass die beiden Variablen kointegriert

sind. Dieses Ergebnis &ndert sich auch nicht, wenn das Modell z.B. dadurch verallgemeinert wird, dass verzogerte
Differenzen von Konsum und Einkommen in die Gleichungen aufgenommen werden:

AC, =@ -V, (Ct—l -nY_ )"‘ OLAC, +9pAY, + G,
AY, =05 + 7Y, (Ct—l -nY, )+ 0 AC, + @AY, + 8y,

Wiederum sind beide Zufallsvariablen &,, bzw. {,, und ale Terme, die Differenzen AC bzw. AY enthalten, stationar.
Damit ist aber auch die Linearkombination von Konsum und Einkommen C,_, —nY,_, stationar.

Betrachtet man die beiden Gleichungen, so fallt die Ahnlichkeit mit dem bivariaten VAR-Modell in Kasten 4 ins Auge.
Das vektorielle Fehlerkorrekturmodell (Vector Error-Correction Model; VECM) ist offensichtlich ein in den ersten

Differenzen bivariates VAR-Modell, das um die beiden Fehlerkorrekturterme —v, (CH -nY,_,) bzw. v,(C_, —nYH)
erweitert wurde. Die beiden Parameter v, bzw. v, definieren dabei die Anpassungsgeschwindigkeit. Je groBer vy, ist,

desto schneller reagiert der Konsum auf die Abweichung vom langfristigen Gleichgewicht in der Vorperiode. Umgekehrt
wirden sehr kleine Werte von v, indizieren, dass das Einkommen auf den Gleichgewichtsfehler der Vorperiode kaum
reagiert. Sind schlieBlich beide Koeffizienten Null, so ist die Kurzfristdynamik unabhangig von der langfristigen Dynamik. In

diesem Fall gibt es keine Fehlerkorrekturdarstellung, Konsum und Einkommen sind nicht kointegriert und das Modell geht
in ein traditionelles VAR-Modell in ersten Differenzen Gber.

Wenn zumindest einer der beiden Parameter v, bzw. v, von Null verschieden ist, so reagiert umgekehrt wenigstens

eine der beiden Variablen auf der linken Gleichungsseite auf die Vorperioden-Abweichung vom langfristigen Gleich-
gewicht. Die einfache Schatzung eines VAR-Modells in ersten Differenzen wére in diesem Fall offensichtlich falsch,
weil es eine Fehlerkorrekturdarstellung gibt. Die Nichtberlcksichtigung der Langfristbeziehung C,_, —mY,_; wirde

einen Spezifikationsfehler bedeuten.

ge wird in den n&chsten 6 Monaten in konjunktureller Hin-
sicht — also unter Ausschaltung rein saisonaler Schwankun-
gen oder unterschiedlicher Monatslangen — eher glinstiger (+),
etwa gleich bleiben (=) oder eher unglinstiger (-)«. Bei dieser
Frage bleibt sogar offen, was unter dem Begriff »Geschafts-
lage« konkret zu verstehen ist (z.B. erwarteter Umsatz, zu-
kinftige Produktion, voraussichtliche Gewinnsituation usw.).
Da Urteile und Erwartungen im Allgemeinen Ausldser fur unter-
nehmerische Handlungen sind, eignen sich derartige Ten-
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denzfragen besonders gut als Fruhindikatoren, wobei aller-
dings die entsprechenden Referenzreinen aus der amtlichen
Statistik — in einem der eigentlichen Konjunkturprognose vor-
gelagerten Schritt — erst zu identifizieren sind. Ein national
und international besonders beachteter qualitativer Frihindi-
kator fur die Wirtschaftsentwicklung in Deutschland ist z.B.
das ifo Geschéftsklima, das als Mittelwert aus den Salden
der aktuellen Geschéftslagebeurteilung und der Geschéfts-
erwartungen fUr die ndchsten sechs Monate berechnet wird.
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Es wird seit 1972 regelmaBig vom ifo Institut verdffentlicht.
Gegenlber der Konjunkturkomponente des Produktionsindex
im Verarbeitenden Gewerbe hat das ifo Geschéftsklima einen
durchschnittlichen Vorlauf von zwei Monaten (vgl. Kasten 6).

Der Vorteil qualitativer Indikatoren fur die Kurzfristprognose be-
steht naturgeman in der besonders raschen Verflgbarkeit (bei
ifo Konjunkturtestdaten bereits in der vierten Woche des lau-
fenden Berichtsmonats). Daher kdnnen gleichlaufende quali-
tative Indikatoren dazu verwendet werden, bereits vor dem Er-

scheinen der amtlichen Statistik Vorstellungen zumindest Gber
die Entwicklungsrichtung, in gewissem Ausmal aber auch
Uber die Intensitat der Anderungen zu gewinnen. Im Falle ech-
ter FrUhindikatoren lassen sich entsprechende Hinweise auf
die voraussichtliche Veranderung der amtlichen Statistik in den
folgenden Monaten gewinnen. Dies gilt besonders fur Befra-
gungsdaten, die sich auf Erwartungen und Plane von Unter-
nehmen beziehen. Weiterhin ist vorteilhaft, dass qualitative
Konjunkturindikatoren — bis auf allfallige Anderungen von Er-
gebnissen in saisonbereinigter Form infolge eines verlanger-

Kasten 6: ifo Geschéftsklima und Konjunkturkomponente der
Produktion im Verarbeitenden Gewerbe

Der durchschnittliche Vorlauf eines konjunkturellen Frihindikators ge-
genuber einer Referenzreihe wird Ublicherweise anhand von
Korrelogrammen geprUft. Hierbei wird der Frihindikator auf der
Zeitachse sukzessive verschoben, und die Korrelation zwischen dem
verschobenem Frihindikator und der Referenzreihe jedes Mal neu
berechnet. Wird z.B. festgestellt, dass die Korrelation (gemessen am
Korrelationskoeffizienten) zwischen den beiden Reihen dann am
groBten ist, wenn der Zeitindex ¢ des Frihindikators um zwei Perio-
den vermindert wird, dann betrégt der mittlere Vorlauf des Indikators
zwei Perioden.

Das ifo Geschéftsklima ist das geometrische Mittel aus den Salden
der aktuellen Geschéftslagebeurteilung und der Geschéftserwartun-
gen fur die nachsten sechs Monate.'” Aus theoretischen Griinden ist
zu erwarten, dass die Vorlaufeigenschaften der beiden origindren
Indikatoren Geschéftslage und Geschéftserwartungen bzw. das
daraus abgeleitete ifo Geschaftsklima gegeniber der Konjunktur-
komponente (Trendabweichung) des Produktionsindex des Verarbei-
tenden Gewerbes'® jeweils unterschiedlich sind. Eine Korrelogramm-
analyse flr den Zeitraum Januar 1991 bis November 2002 bestatigt
diese Vermutung; so betragt der durchschnittliche Vorlauf der Ge-
schéftserwartungen gegenlber der Trendabweichung der Produktion
sechs Monate, die Beurteilung der Geschéftslage ist koinzident und
das ifo Geschaftsklima schlieBlich hat einen Vorlauf von zwei Monaten
(vgl. Abb. 2).

In der Prognosepraxis wird naturgemaB nicht nur das ifo Ge-
schaftsklima (oder seine beiden Komponenten Geschéftslage bzw.
Geschéftserwartungen) zur Quantifizierung der Produktion im Verar-
beitenden Gewerbe genutzt. So ist zu erwarten, dass auch vergan-
gene Werte der Produktion Informationen enthalten, die prognostisch
nutzbar sind. Folgt man einem derartigen autoregressiven Ansatz zur
Abschatzung der Konjunkturkomponente der Produktion, so ist zu
fragen, ob die drei Indikatoren Geschéaftslage, Geschéftserwartungen
und Geschéftsklima in statistisch signifikantem AusmaB zuséatzliche
Informationen enthalten, die Uber das hinausgehen, was durch die
verzdgerten Werte der Produktion bereits erklart wird.

Um dies zu testen, werden verschiedene Modelle zur Bestimmung
der Konjunkturkomponente der Produktion (P) geschatzt. Konkret
wird ein univariater autoregressiver Ansatz bendtzt, der um jeweils
einen der drei ifo Klimaindikatoren (und moglicherweise um dessen
eigene verzdgerte Werte) erweitert wird. Das Akaike (1969, 1970)
Final-Prediction-Error-Kriterium (FPE-Kriterium) wird herangezogen,
um die geeignete Spezifikation fUr die verzdgerte abhangige Variable
und den jeweiligen Klimaindikator auszuwéahlen. Gleichung (6.1) zeigt
das Ergebnis flir den Saldo der Geschaftslage (GL ) (Standardabwei-
chungen in Klammern):

ten Stltzzeitraums — keinen spateren Korrek-
turen unterliegen. Im Durchschnitt zeigen sie
ein stabileres Verhalten Uber die konjunkturel-
len Auf- und Abschwungsphasen hinweg, d.h.
saisonale und zuféllige Einflisse wirken sich
weniger stark aus als bei Indikatoren der amt-
lichen Statistik. Insbesondere in Urteilsreihen
aus dem ifo Konjunkturtest haben kurzfristige
nichtkonjunkturelle Schwankungen einen ge-
ringeren Anteil an der Gesamtstreuung als in
den meisten quantitativen Reihen (vgl. Lindl-
bauer 1995, S. 76). Zudem enthalten qualita-
tive Indikatoren in aller Regel keinen Trend;
sie zeigen also bis auf saisonale und Zufalls-
einflusse die »reine« Konjunktur.

Nachteilig ist allerdings, dass der Vorlauf der
meisten Indikatoren bei einem Befragungs-
horizont von bis zu sechs Monaten relativ
kurz ist. Deshallb k&nnen qualitative (wie auch
quantitative) Indikatoren konjunkturelle Wen-
depunkte Uberhaupt nur dann signalisieren,
wenn diese nicht allzu weit entfernt sind. Pro-
bleme aus der zeitlich begrenzten Reichweite
ergeben sich insbesondere an unteren kon-
junkturellen Wendepunkten, also bei Pro-
gnosen des beginnenden konjunkturellen
Aufschwungs: Hier ist der Vorlauf zumeist
deutlich geringer als an oberen Wende-

17 Formal ergibt sich das ifo Geschéftsklima GK aus der
Beziehung

GK = J(GL + 200fGE + 200} — 200,

wobei GL den Saldo aus den positiven und nega-
tiven Meldungen zur aktuellen Geschaftslage be-
zeichnet und GE den Saldo aus den positiven und ne-
gativen Meldungen zu den Geschéftsaussichten in
den ndchsten sechs Monaten. Zur Vermeidung von
negativen Werten im Wurzelterm werden die beiden
Variablen GL und GE jeweils um die Konstante 200
erhoht.

Fur die Berechnung der Konjunkturkomponente wur-
de zunachst die saison- und kalenderbereinigte Pro-
duktion im Verarbeitenden Gewerbe (in Logarithmen)
mit einem Hodrick-Prescott-Filter (A = 14 400) trend-
bereinigt. Die Trendabweichung wurde dann anhand
der Differenzen der logarithmierten saison- und kalen-
derbereinigten Reihe und der Trendreihe berechnet.

@
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Fortsetzung Kasten 6:

Abb. 2
ifo Geschéftsklima und Komponenten

Berechnungen des mittleren Vorlaufs in Monaten im Zeitraum Januar 1991 bis November 2002
8 Korrelationskoeffizient
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Lead Indikator: Geschéftsklima aus dem ifo Konjunkturtest (saisonbereinigt). Lag

Referenzreihe: Trendabweichung der Produktion.

P = 0,185 + 0,497 P_, + 0,197 P_, + 0,024 GL,

61 0,115) (0,084) 0,082) (0,007)

R?=0,674

Nach dem FPE-Kriterium ist der unverzogerte Wert der Geschaftslage
(GL, ) optimal. Gleichung (6.2) zeigt das Ergebnis fir den Saldo der Ge-

schéaftserwartungen ( GE ):

P, = 0,031 + 0,505 P_, + 0,214 P_, + 0,032 GE, ,

62 0,103) (0,084) (0,081) (0,009)

R*=0,674

Nach dem FPE-Kriterium ist diesmal der um 4 Monate verzdgerte Wert
der Geschaftserwartungen (GE,_, ) optimal. Gleichung (6.3) zeigt schlie3-

lich das Ergebnis fur den Saldo des Geschéftsklimas (GK ):

P=0]161 + 0,471 P_, + 0214 P_,+ 0,037 GK,_,

©.3) (0,108) (0,084) (0,080) (0,009)

R* =0,686

Hier ist nach dem FPE-Kriterium der um 1 Monat verzodgerte Wert des ifo
Geschaftsklimas optimal. Die Ergebnisse machen klar, dass gemal dem
FPE-Kriterium von Akaike in allen drei Féallen die Indikatoren aus dem ifo
Konjunkturtest in den univariaten autoregressiven Schéatzansatz zuséatz-
lich einbezogen werden sollten, da sie offensichtlich Informationen ent-
halten, die in den verzdégerten Werten der abhangigen Variablen nicht
enthalten sind. Zudem gehen die Geschaftserwartungen — wie es nach
der Korrelogrammanalyse zu erwarten war — mit dem groBten Lag in die
Regressionsgleichung ein, wahrend die Geschéftslage unverzdgert ent-

halten ist. SchlieBlich nimmt das BestimmtheitsmaBl (Rz) — das gleich
dem Anteil der erklarten Varianz an der Gesamtvarianz der abhangigen
Variablenwerte ist — fUr das ifo Geschéaftsklima den hdchsten Wert an.
Offenbar ist der prognostische Gehalt der beiden Teilindikatoren Ge-
schéftslage bzw. Geschéaftserwartungen gréBer, wenn sie in einem Ge-
samtindikator wie dem ifo Geschéftsklima zusammengefasst werden.

punkten, d.h. beim beginnenden Abschwung. Qualitative
Frahindikatoren, die fir Deutschland untere konjunkturelle
Wendepunkte vergleichsweise zuverldssig angekindigt ha-

den Auftragsbestand, das Fertigwarenlage-
rurteil und die Beurteilung der augenblick-
lichen Geschéftslage (alle genannten Indi-
katoren stammen aus dem ifo Konjunktur-
test) (vgl. Nerb 1995, S. 324).

Es ist wenig sinnvoll, fur verschiedene Lan-
der einheitliche Indikatoren bestimmen zu wol-
len. AuBerdem muss darauf hingewiesen wer-
den, dass auch aus Unternehmens- und Ver-
braucherbefragungen gewonnene Konjunk-
turindikatoren — trotz der im langfristigen
Durchschnitt oftmals groBeren Stabilitét —
kurzfristig sensibel reagieren kdnnen. Einzel-
ne Monatsergebnisse kdnnen durch unsys-
tematische Zufallseinflisse (u.a. saison-
unUbliche Witterung, Streiks, wechselndes
Meldeverhalten der Befragungsteilnehmer,
besondere wirtschaftspolitische bzw. welt-
politische Ereignisse) nach oben oder nach
unten verzerrt sein. Besser abgesicherte Pro-
gnosen lassen sich deshalb erst nach Vorlie-
gen von mindestens zwei Monatsergebnis-
sen machen, was freilich einen entsprechen-
den Aktualitatsverlust bedeutet. SchlieBlich
kdénnen zum Prognosezeitpunkt verschiede-
ne (quantitative wie qualitative) Indikatoren
unterschiedliche Signale Gber den weiteren
Konjunkturverlauf geben. In derartigen Situ-
ationen bleibt es letztlich der persdnlichen Er-
fahrung Uberlassen, welches aktuelle Gewicht
den einzelnen Indikatoren beigemessen wird,
sofern nicht durch geeignete Aggregation der
Einzelindikatoren ein Gesamtindikator vorliegt,
dessen Konjunktursignal eindeutiger ist.

Das iterativ-analytische Verfahren

Der iterativ-analytische Ansatz ist das um-
fassendste und flexibelste Prognoseverfah-
ren. Noch mehr als 6konometrische Struk-
turmodelle basiert dieser Ansatz auf detail-
lierten Annahmen Uber exogene Variable und
Politikparameter, die ihrerseits zumeist auf
vorgelagerten prognostischen Uberlegungen
beruhen, in manchen Fallen jedoch ledig-
lich Setzungen sind (Randbedingungen der
Prognose). Iterativ-analytische Schatzungen

sind damit immer »bedingte« Prognosen. 9

ben, sind die Exporterwartungen fur die nédchsten drei Mo-
nate, die Beurteilung der Fertigwarenlager und die Ge-
schaftserwartungen fUr die ndchsten sechs Monate. Gute
Frahindikatoren fur obere Wendepunkte sind die Urteile Gber
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19 Welche Variable aus der eigentlichen Konjunkturprognose heraus erklért und
welche Variablen als Randbedingungen gesetzt werden, kann nicht defini-
torisch, sondern allein im Hinblick auf die jeweilige Problemstellung ent-
schieden werden. Die Aussagekraft einer Konjunkturprognose hangt davon
ab, inwieweit zentrale Variable durch die eigentliche Prognose erklart oder
lediglich in den Annahmen enthalten sind (vgl. Weichhardt 1982, S. 11).
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Zu den wichtigsten Annahmen, die bei der Prognose der
deutschen Konjunktur regelmaBig gemacht werden, zah-
len die Entwicklung von Weltkonjunktur, Welthandel, Roh-
stoffpreisen und Wechselkursen. Hinzu kommen Annahmen
Uber den erwarteten Kurs der Geld-, Fiskal- und Lohnpoli-
tik. Hierzu gehdren konkret die voraussichtliche Hohe der
Leitzinsen sowie der kurz- und langfristigen Zinsen in der
Européischen Wahrungsunion und die absehbare Entwick-
lung von Tarifldhnen und Steuersétzen, Sozialbeitrdgen so-
wie staatlich administrierten Preisen. Diese Annahmen kon-
nen sich zum Teil auf bereits bekannte Tatsachen (z.B. be-
reits beschlossene Erhdhungen von Sozialabgaben oder in-
direkten Steuern, Lohnerhdhungen aus friheren Tarifrun-
den) stitzen, Uberwiegend beruhen sie jedoch auf eigenen
prognostischen Uberlegungen.20 Zu den weiteren Randbe-
dingungen der Prognose, die normalerweise nicht explizit
ausgeflhrt werden, zahlen EinflussgréBen wie das allgemeine
politische Umfeld, die meteorologischen Bedingungen oder
die Entwicklung an den internationalen Finanz- und Devi-
senmarkten. Radikale Anderungen dieser Faktoren (exoge-
ne Schocks) kénnen unkalkulierbare Strukturbriiche im Ver-
halten von Wirtschaftssubjekten und Wirtschaftspolitik be-
wirken. Deshalb wird in aller Regel von Konstanz bzw. von
Normalentwicklung ausgegangen, d.h. es wird die Abwe-
senheit von exogenen Schocks postuliert (Status-quo-
Hypothese).

Vor dem Beginn der eigentlichen Prognose wird beim iterativ-
analytischen Verfahren versucht, den Standort im Konjunk-
turzyklus zu bestimmen. Hierzu werden die neuesten amt-
lichen Daten und Befragungsergebnisse interpretiert und auf
die jeweils aktuellen Konjunkturkréfte hin analysiert
(Konjunkturdiagnose).2! Insbesondere wird gefragt, ob die je-
weiligen Faktoren im Prognosezeitraum fortbestehen, sich ver-
starken oder abschwéchen. Hinzu kommt die Suche nach
neuen Kréften, die sich endogen aus dem Zyklus heraus er-
geben oder von auBen auf die Wirtschaft einwirken konnen.
Insbesondere werden die neuralgischen Punkte fir die jewei-
lige Prognose herausgearbeitet. Die Untersuchungs-
schwerpunkte wechseln dabei von Prognose zu Prognose.

20 Dabei ist insbesondere auf die innere Konsistenz der Annahmen zu ach-
ten: So muss eine Annahme Uber den Euro-Wechselkurs gegentiber dem
US-Dollar u.a. harmonieren mit den Annahmen tber den Kurs der Geld-
politik in den USA und in der Europaischen Wahrungsunion. Auch sind
die jeweiligen Staats- und Leistungsbilanzdefizite zu berlcksichtigen.
Hierzu ein Beispiel: So muss am aktuellen Randm geprift werden, ob ei-
ne signifikante Erhdhung der Vorratsinvestitionen, die sich in den jungsten
VGR-Ergebnissen finden mag, ein Indiz fir eine konjunkturelle Besse-
rung ist (wenn z.B. die Unternehmen in Erwartung steigender Umsatze
ihre Rohstofflager aufstocken) oder aber flr eine Verschlechterung (wenn
aufgrund sinkender Umsétze die Fertigwarenlager ansteigen, so dass ei-
ne Einschréankung der Produktion zu erwarten ist) oder ob sich dahinter
lediglich ein statistisches Messproblem verbirgt. Letzteres ware dann
der Fall, wenn z.B. das Statistische Bundesamt aufgelaufene Differenzen
zwischen der Entstehungs- und Verwendungsseite des BIP bei der ers-
ten vorlaufigen Schatzung mangels néherer Information der Lagerveran-
derung zuordnet und sie erst spater bei mehr Information als Konsum,
Investition oder Export verbucht.

2

An die Analyse der aktuellen Konjunkturkrafte schlieBt sich
die eigentliche Prognosearbeit an. Abweichend vom Pro-
cedere in 6konometrischen Strukturmodellen werden beim
iterativ-analytischen Verfahren die volkswirtschaftlichen Kern-
gréBen nicht simultan bestimmt, sondern zun&chst unab-
hangig voneinander geschétzt. Bei diesem ersten Progno-
seschritt kdnnen sowohl indikatorgestutzte als auch 6ko-
nometrische Verfahren fur die Einzelschatzungen der BIP-
Komponenten, des Arbeitsmarkts und des Staatskontos zur
Anwendung gelangen. Hinzu kommen nichtformalisierte, auf
der persdnlichen Kenntnis des gegenwartigen und des ver-
gangenen Wirtschaftsgeschehens beruhende Ansétze (in-
tuitive Prognoseverfahren). Sie basieren auf dem theoreti-
schen Wissen und auf der Erfahrung des Prognostikers, ins-
besondere auf der Kenntnis der durchschnittlichen Streu-
ung der zu prognostizierenden Variablen in der Vergangen-
heit sowie der singuldren Anpassungsreaktionen bei exo-
genen historischen Schocks. Des Weiteren werden Analo-
gien aus frliheren vergleichbaren Konjunkturphasen heran-
gezogen (stilized facts), hinzu kommen Trendextrapolatio-
nen von Einzelvariablen und autoregressive Ansétze. Schlie3-
lich gibt es institutionell pradeterminierte Schatzansétze. Die-
se werden u.a. bei der Prognose der staatlich geleisteten
Transfers an die privaten Haushalte (Geldleistungen der So-
zialversicherung, Geldleistungen fur die Kindererziehung,
Sozialhilfe usw.) verwendet oder bei der Prognose der Ar-
beitseinkommen (z.B. tarifvertraglich vereinbarte Lohner-
héhungen oder spezielle Arbeitszeitregelungen in einzelnen
Wirtschaftsbereichen).

In einem zweiten Schritt werden die Einzelschatzungen der
BIP-Komponenten mit Hilfe des Kontensystems der Volks-
wirtschaftlichen Gesamtrechnungen zusammengefiigt. In ei-
nem mehrstufigen (iterativen) Prozess werden die Teilprog-
nosen des BIP, des Arbeitsmarkts und des Staatskontos auf
ihre 6konomische Konsistenz geprift und solange geéndert
(»rundgerechnet), bis sich ein widerspruchsfreies Bild ergibt,
dem die gréBte subjektive Wahrscheinlichkeit beigemessen
wird. Bei der Uberpriifung macht man sich vor allem die sal-
denmechanischen Zusammenhénge der VGR zunutze. Zur
Absicherung und Uberpriifung der iterativ-analytischen Pro-
gnoseergebnisse kdnnen zusatzlich auch 6konometrische
Strukturmodelle verwendet werden. Weicht eine analytische
Prognose — bei gleich gesetzten exogenen Variablen und
Politikparametern — gravierend vom Modellergebnis ab, so
kann dies auf Prognosefehler hindeuten. Strukturmodelle sind
damit ein wichtiges Instrument zur Konsistenzpriifung von ite-
rativ-analytischen Schatzergebnissen. Letztere kbnnen — vi-
ce versa — natiirlich auch zur Uberpriifung der Spezifikation
eines Strukturmodells herangezogen werden.

Der besondere Vorteil des iterativ-analytischen Verfahrens
besteht darin, dass das gesamte verfligbare qualitative wie
quantitative Datenmaterial verwendet werden kann. Neue
Informationen am aktuellen Rand lassen sich jederzeit mu-
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helos einbauen. Es gibt keine Begrenzung der Variablenzahl.
Aufgrund der Mehrstufigkeit des Verfahrens kénnen die Teil-
prognosen von Bereichsspezialisten erstellt werden, die auf
ihrem jeweiligen Arbeitsgebiet Uber ein groBes Detailwissen
verfligen. Der Schatzansatz bietet eine besondere Flexibi-
litat, sich auf die jeweils wichtigsten neuralgischen Punkte
der Konjunktur am aktuellen Rand und im eigentlichen Pro-
gnosezeitraum zu konzentrieren. Besondere Vorteile erge-
ben sich auch bei der Berlicksichtigung von Statistikman-
geln oder bei der Einbeziehung von wirtschaftlichen Sonder-
ereignissen (exogene Schocks, Vorzieh- und Nachholeffek-
te, GroBprojekte). Wie die Erfahrungen mit den Prognosen
fUr die deutsche Wirtschaft nach der Wiedervereinigung zei-
gen, kénnen selbst Transformationsprozesse, die ja von gro-
Ben Strukturbriichen gekennzeichnet sind, in gewissen Gren-
zen berlcksichtigt werden. SchlieBlich kénnen flr iterativ-
analytische Teilprognosen (insbesondere fur die Verwen-
dungskomponenten des realen BIP) bei Bedarf auch spe-
zZielle 6konometrische Schatzgleichungen, zeitreihenanaly-
tische Verfahren oder Indikatoransétze herangezogen wer-
den, was eine Brlicke zu den anderen Prognosemethoden
schlagt. Nachteilig ist allerdings, dass die Komplexitat des
Verfahrens die Konsistenz der einzelnen Teilschatzungen ge-
fahrden kann. AuBerdem sind iterativ-analytische Progno-
sen aufgrund des angewandten Methodenpluralismus inter-
subjektiv immer nur begrenzt nachvollziehbar.

Die ifo Konjunkturprognose

Die Ubliche ifo Konjunkturprognose fir Deutschland hat ei-
nen Prognosehorizont von bis zu zwei Jahren und basiert
auf dem iterativ-analytischen Verfahren, in das dkonometri-
sche Schéatzungen einzelner BIP-Komponenten integriert
sind. Fur die wichtige Analyse und Diagnose der konjunk-
turellen Situation am aktuellen Rand, die naturgemaB die
Ausgangsbasis fur die Konjunktur im Prognosezeitraum bil-
det und auf die im ifo Institut besonderes Augenmerk ge-
legt wird, werden in der Regel VAR gestlitzte Indikatoran-
satze herangezogen. Diese basieren primér auf eigenen Be-
fragungsergebnissen und Monatsdaten der Bundesstatis-
tik (vgl. Ubersicht). Fiir erganzende Kontrollrechnungen und
Politiksimulationen wird derzeit ein internationales 6kono-
metrisches Strukturmodell verwendet, das die wichtigsten
westlichen Industrieldnder abbildet und Uber die AuBen-
handelsverflechtungen miteinander verknipft (Oxford Eco-
nomic Forecasting-Modell). Mit dem Modell werden vor-
rangig auch die Auswirkungen von internationalen Ereig-
nissen auf die Entwicklung der Weltwirtschaft und der deut-
schen Wirtschaft abgegriffen, wobei selbstverstandlich auch
die Ergebnisse des ifo World Economic Survey (WES) Be-
rcksichtigung finden.

In der Rechenpraxis wird vom ifo Institut eine Vielzahl von Va-
riablen der Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen und an-
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derer amtlicher Statistiken (z.B. Spezialhandelsstatistik, Ver-
braucherpreisstatistik, Arbeitsmarkt- und Tariflohnstatistik,
Abrechnungsergebnisse der Sozialversicherungstréager usw.)
vorausgeschatzt. Die Teilprognosen, die bis auf das Staats-
konto auf vierteljdhrlicher, oftmals sogar auf monatlicher Ba-
sis erstellt werden, werden mit Hilfe des Tabellensystems der
VGR zusammengefasst und fur die Veroffentlichung auf Halb-
jahres- bzw. Jahreswerte umgerechnet. Besonders wichti-
ge Kennzahlen werden fir West- und Ostdeutschland ge-
trennt prognostiziert; die Werte fir Gesamtdeutschland er-
geben sich in derartigen Fallen nachrichtlich.

Das reale Bruttoinlandsprodukt wird zun&chst getrennt aus
den einzelnen Komponenten der Entstehungs- und Ver-
wendungsseite geschétzt. Die Entstehungsseite des BIP
folgt aus der prognostizierten Entwicklung der amtlichen Pro-
duktionsindizes (aus den Bereichen Bergbau, Energie, Ver-
arbeitendes Gewerbe und Bau) bzw. den produzierten Men-
gen landwirtschaftlicher Glter, aus den voraussichtlichen
Umsatzen von GroB- und Einzelhandel sowie aus der er-
warteten Produktion im Dienstleistungssektor und beim Staat
(unter Einrechnung der Wertschopfung der privaten Haus-
halte und Organisationen ohne Erwerbszweck). Die Pro-
duktion in den beiden letztgenannten Sektoren wird global
Uber die voraussichtliche Entwicklung der Arbeitsprodukti-
vitat und der Zahl der Beschaftigten quantifiziert. Die Ver-
wendungsseite des BIP wird disaggregiert geschatzt Gber
eine Prognose der Inlandsnachfrage (Konsum, Anlagein-
vestitionen und Vorratsveranderungen) und des AuBBenbei-
trags. Die Prognose der Anlageinvestitionen erfolgt wiede-
rum getrennt nach AusrUstungsinvestitionen, sonstigen An-
lagen, gewerblichem und 6ffentlichem Bau sowie Woh-
nungsbau. Der AuBenhandel wird Uber eine Schatzung der
Waren- und Dienstleistungsstrome zwischen In- und Aus-
land erfasst, wobei fallweise auch eine disaggregierte Quan-
tifizierung des Warenhandels nach Landern und L&nder-
gruppen vorgenommen wird. Die Verteilungsseite des Brut-
tonationaleinkommens ergibt sich aus der Abschéatzung der
Lohn- und Gehaltsentwicklung (die wiederum von der er-
warteten — bzw. in Teilbereichen bereits bekannten — Anhe-
bung der Tarifverdienste und der Zahl der beschéftigten In-
lander abhangt) und der Unternehmens- und Vermogens-
einkommen. Letztere ergeben sich aus der Saldenmecha-
nik der VGR residual, wobei neben dem nominalen BIP und
den Arbeitnehmerentgelten (Bruttoldhne und -gehélter zu-
zUglich Sozialbeitrage der Arbeitgeber) der Saldo der Pri-
mareinkommen aus der Ubrigen Welt, die Abschreibungen,
die den wertbedingten Verschlei3 der Produktion messen,
und die Produktions- und Importabgalben abziiglich der Sub-
ventionen geschéatzt werden.

Zusétzlich wird das Staatsbudget quantifiziert, das einmal
vom nominalen Staatskonsum abhangt, d.h. von der Wert-
schopfung der staatlich Bediensteten und von den Guter-
kaufen der Gebietskérperschaften und der Sozialversiche-
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Ubersicht

Ausgewahlte Indikatoren fiir die ifo Kurzfristprognose

Volkswirtschaftliche Endnachfrage

Volkswirtschaftliches Angebot, Arbeitsmarkt und Preise

ifo Indikatoren'

Andere Indikatoren

ifo Indikatoren'

Andere Indikatoren

Privater Konsum

in der Verbrauchs- und
Gebrauchsguterindustrie
- Geschaftslage

- Geschaftserwartungen

Im Einzelhande! i
- Geschéftslage !
- Geschaftserwartungen !
- Lagerbeurteilung ‘
- Umsatzentwicklung |

Ausristungsinvestitionen

In der Industrie

- Geschaftslage

- Geschaftserwartungen

- Beurteilung der Auftrags-
bestande

- Kapazitatsauslastung

ifo Investitionstest

Bauinvestitionen

im Bauhauptgewerbe

- Gerateauslastung

- Auftragsbestand

- Geschiftslage

- Geschaftserwartungen

ifo Architektenumfrage

Vorratsveranderungen

Beurteilung der Fertigwaren-
besténde

Exporte

In der Industrie
- Exporterwartungen
- Wettbewerbsposition
auf den Auslandsmdérkten

ifo World Economic Survey
(WES)

Einzelhandelsumsatze
Reiseausgaben im Ausland
Kfz-Zulassungen

Indikatorensystem Konsum-
und Sparklima (GfK)

Auftragseingang aus dem
Inland bei den Investitions-
gliterherstellern

Inlandsumsatz der Investitions-
guterherstelier

Auftragseingang im Maschinen-
bau (VDMA)

Einfuhr von Investitionsgiitern

Auftragseingang im Bauhaupt-
gewerbe

Baugenehmigungen
Hypothekenzusagen

Wohnungsbauliberhang

Importquote

Auftragseingang aus dem
Ausland

Warenausfuhr (Spezialhandel)

Dienstleistungsausfuhr (Zah-
lungsbilanzstatistik)

Auslandsproduktion

Inldndische Produktion

Auftragseingang in der Industrie
Auftragsbestand

- in der Industrie

- im Bauhauptgewerbe

Produktion in der Industrie
Bautatigkeit

Produktionsplane in der Industrie
Erwartete Bautatigkeit

Kapazitatsauslastung
- in der Industrie
- im Bauhauptgewerbe

Umsatzentwicklung im Handel

ifo Konjunkturtest flir DV-Dienst-
leistungen

- Geschaftslage

- Geschaftserwartungen

Importe

Arbeitsmarkt

Produktionsbehinderung
durch Arbeitskraftemangel
- in der Industrie

- im Bauhauptgewerbe

Beschéftigtenerwartungen
- in der Industrie

- im Bauhauptgewerbe

- im GroRhandel

- im Einzelhandel

Preise

Preiserwartungen

- in der Industrie

- im Bauhauptgewerbe
- im GroRhandel

- im Einzelhandel

Produktion im Produzierenden
Gewerbe

Produktion in der Land-
wirtschaft

Umsatze im Gastgewerbe

Umsétze im Grothandel

Wareneinfuhr (Speziathandel)

Dienstleistungseinfuhr
(Zahlungsbilanzstatistik)

Beschaftigte
- im Produzierenden Gewerbe
- in anderen Sektoren

Beschaftigte in Arbeitsmarkt-
forderungsmaBnahmen

Arbeitslose

Offene Stellen
Vermittiungen

Kurzarbeiter

Rohstoffpreise
Preise im Aulenhandel

Erzeugerpreise im Inland
Baupreise

Lebenshaltungspreise

1) Aus dem ifo Konjunkturtest, sofern nicht anders vermerkt.

Quelle: ifo Institut.
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rung. AuBerdem sind die zukUnftigen Einnahmen an direk-
ten und indirekten Steuern sowie die Transferzahlungen des
Staates detailliert abzugreifen. SchlieBlich wird die voraus-
sichtliche Arbeitsmarktentwicklung in Abstimmung mit der
erwarteten Konjunktur in den wichtigsten Wirtschaftssek-
toren prognostiziert. Die Gesamtzahl der Beschaftigten héngt
ab von der Entwicklung des realen BIP und der erwarteten
Verénderung der Arbeitsproduktivitét, die Zahl der Arbeits-
losen folgt aus der Differenz von Arbeitsangebot und der
Zahl der Erwerbstétigen (abhéangig Beschéftigte und Selb-
sténdige). Insbesondere gilt es den zum Prognosezeitpunkt
bereits bekannten arbeitsmarktpolitischen MaBnahmen
Rechnung zu tragen, die erfahrungsgeman in nicht uner-
heblichem MaBe auf die Arbeitsmarktentwicklung einwirken
koénnen. Zusatzlich ist die Veranderung der Stillen Reserve
abzuschatzen.

Die Schatzung der Verwendungsseite des BIP erfolgt in je-
weiligen und konstanten Preisen; die Entstehungsseite wird
dagegen nur real prognostiziert. Die Verteilung des Brutto-
nationaleinkommens, die sich zum Teil residual ergibt, wird
aufgrund des fehlenden MengengerUsts lediglich in laufen-
den Preisen ausgewiesen. Die Uberpriifung der Prognose
auf 6konomische Konsistenz erfolgt in mehreren Schritten:
Die Produktionsschatzungen, wie sie sich aus dem VGR-
Rahmen ergeben, werden in der Regel durch spezifische
Branchenprognosen (wichtige Industriesparten und Handel)
abgeglichen, deren Bausteine nicht zuletzt wieder aus ifo
Konjunkturumfragen genommen werden. Der iterativ-ana-
lytischen Top-Down-Prognose wird also eine sektorale Bot-
tom-up-Prognose gegentibergestellt. Eine zweite Kontrolle
der Entstehungsseite erfolgt dadurch, dass die Teilergeb-
nisse fur einzelne Wirtschaftsbereiche mit den Prognosen
fr verwandte Nachfragekategorien abgestimmt werden (so
Einzelhandel mit privatem Konsum oder Bauproduktion mit
Bauinvestitionen). Die Prognose des realen privaten Kon-
sums wird insbesondere Uberprift durch einen Abgleich
mit den verflgbaren Einkommen (Bruttoldhne und -gehal-
ter nach Abzug von Lohnsteuer und Sozialversicherungs-
beitragen der Arbeitnehmer, Saldo der Ubertragenen Ein-
kommen und verteilte BetriebsUberschisse und Selbstéan-
digeneinkommen einschlieBlich der Vermdgenseinkommen)
unter Berucksichtigung der Sparquote (Ersparnis in % des
verfugbaren Einkommens einschlieBlich der Zunahme be-
trieblicher Versorgungsanspriche) und der Verbraucher-
preisentwicklung. Die Prognose der Waren- und Dienstleis-
tungsimporte wird anhand der Importelastizitat Gberpruft,
die sich implizit aus der BIP-Prognose ergibt. Auch ein Kon-
sistenzcheck der Schatzungen von Einkommensverwen-
dung und -verteilung wird gemacht, indem z.B. die Ent-
wicklung der Ausristungsinvestitionen mit der erwarteten
Veranderung der Gewinne verglichen wird. In einem mehr-
stufigen Prozess werden die einzelnen Teilprognosen auf
Konsistenz solange gepruft und immer wieder geéndert, bis
sich ein dkonomisch widerspruchsfreies Bild ergibt. In der
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letzten Iterationsrunde werden Feinabstimmungen primér
nur noch bei den Vorratsinvestitionen und den Unterneh-
mens- und Vermodgenseinkommen vorgenommen, weil die-
se Aggregate selbst ex-post von der amtlichen Statistik le-
diglich mit groBeren Schatzungenauigkeiten ermittelt wer-
den kdnnen.

Summa Summarum

Letztlich basieren alle vorgestellten Prognosemethoden auf
der systematischen, theoriegesttitzten Fortschreibung der
durchschnittlichen Entwicklung der Vergangenheit in die Zu-
kunft. Der Schéatzfehler wird dann minimal sein, wenn das
vorhandene Wissen des Prognostikers Uber die Gegenwart
(Diagnose der gegenwértigen konjunkturellen Situation) még-
lichst umfassend ist, die im Schéatzzeitraum geltenden Rah-
menbedingungen hinreichend gut getroffen werden (was die
Abwesenheit von Strukturbriichen oder internationalen Kri-
sen beinhaltet) und die zugrunde gelegten wirtschaftstheo-
retischen Paradigma angemessen sind. Letzterer Punkt ver-
dient besondere Aufmerksamkeit: Anders als in vielen Na-
turwissenschaften besteht in den Wirtschaftswissenschaf-
ten nahezu keine Mdglichkeit, Erkenntnisse Uber den Zu-
sammenhang zwischen erklarenden und zu erkldrenden Va-
riablen in kontrollierten Experimenten zu gewinnen. Volks-
wirtschaftliche Theorien sind daher lediglich orts- und zeit-
gebundene Quasi-Gesetze. Sie gelten umso gesicherter, je
mehr Widerlegungsversuche sie Uberstanden haben. Gleich-
wohl bleibt aber immer eine mehr oder weniger ausgepragte
Unsicherheit Uber die Gultigkeit der flr die Prognose her-
angezogenen GesetzmaBigkeiten bestehen.

Konjunkturprognosen lassen sich damit als theoriegestitz-
te »Wenn-Dann«-Aussagen auffassen, denen im Zeitpunkt
der Erstellung die gréBte subjektive Eintrittswahrscheinlich-
keit zugebilligt wird.22 Andern sich wichtige Rahmendaten,
s0 sind Prognoserevisionen und auch Prognosefehler ge-
radezu zwangslaufig. Fur Konjunkturprognosen besteht das
Dilemma oftmals darin, dass in wirtschaftlich turbulenten
Zeiten, in denen die Nachfrage nach Prognosen naturge-
maB besonders groB ist, die Produktionsbedingungen fur
wissenschaftliche Prognosen besonders schlecht sind (vgl.
Borchardt 1979, S. 8).

Nicht von der Hand zu weisen ist dabei die Gefahr, dass Pro-
gnosen nach ihrer Veroffentlichung durch entsprechende
Reaktionen seitens der Marktakteure oder der Wirtschafts-
politik Verstérkungs- oder Abschwachungseffekte (»Feed-
back-Effekte«) bis hin zur Selbstzerstérung bzw. Selbster-

22 Der deutsche Sachverstandigenrat zur Begutachtung der gesamtwirt-
schaftlichen Entwicklung (SVR) stellt hierzu fest: Die Prognose »ist eine
Projektion, der wir zwar eine groBere Wahrscheinlichkeit beimessen als al-
len anderen, aber sie braucht noch nicht einmal eine hohe Wahrschein-
lichkeit zu besitzen.« SVR, Jahresgutachten 1964/65, TZ 217.
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flllung hervorrufen. So kann im Falle einer Rezessions-
prognose eine Tendenz zur Selbstverstarkung der konjunk-
turellen Prozesse dann ausgeldst werden, wenn sich Inves-
toren und Verbraucher nach der Verdffentlichung der Pro-
gnose in ihren Entscheidungen besonders zurickhalten.
Wird umgekehrt ein prognostizierter Konjunkturabschwung
durch das Gegensteuern der Wirtschaftspolitik rechtzeitig
abgewendet, so wlrde dadurch die urspungliche Ein-
schétzung der Konjunktur zunichte gemacht (vgl. Oppen-
lander 2000, S. 429 ff.; Weichhardt 1982, S. 19 ff.) Not-
wendig fur das Auftreten derartiger Feedback-Effekte ist,
dass eine hinreichend groBe Zahl von Marktakteuren die je-
weiligen Prognosen kennt und ihnen Glauben schenkt. An-
gesichts der modernen Informationsgesellschaft konnten
derartige Wirkungsmechanismen heute sogar haufiger als
friher auftreten. Freilich sind Feedback-Prozesse angesichts
der L&nge von Entscheidungs- und Wirkungsverzégerun-
gen umso weniger wahrscheinlich, je kirzer der Prognose-
zeitraum ist. Das Beharrungsvermogen der Verhaltenswei-
sen von Wirtschaftssubjekten dlrfte zudem auch heute noch
betrachtlich gro3 sein. Gleichwohl: Da Ruickkoppelungs-
Effekte niemals ausgeschlossen werden kénnen, kommt
dem Prognostiker eine besonders groBe Verantwortung zu.

Bei der Interpretation von quantitativen Prognosen sollte
stets im Auge behalten werden, dass die Verdffentlichung
exakter Zahlen allein aus Griinden der Rechengenauigkeit
und der arithmetischen Nachvollziehbarkeit erfolgt. Denn die
zukUnftige wirtschaftliche Entwicklung lasst sich aufgrund
der vielféltigen Rahmenbedingungen und des standigen
Wandels, dem menschliches Verhalten unterliegt, nicht exakt
ermitteln. Im Vergleich von prognostizierten Zahlen mit den
verdffentlichten amtlichen Ist-Zahlen darf zudem nicht Gber-
sehen werden, dass sich die statistisch bekannte Aus-
gangslage zum Zeitpunkt einer Prognose in aller Regel an-
ders darstellt, als sie spater — oftmals nach deutlichen Kor-
rekturen des amtlichen Datenmaterials — erscheint.

SchlieBlich sind Konjunkturprognosen — trotz aller Verfeine-
rungen und Weiterentwicklungen der Schétzverfahren — in
den letzten beiden Jahrzehnten nicht leichter geworden. In
besonderem MaBe schlégt hier die Internationalisierung der
Wirtschaft und die Globalisierung der Markte mit ihren viel-
faltigen Ruckwirkungen zu Buche. AuBerdem gilt es dem
Regimewechsel der Wirtschaftspolitik — Abkehr von nach-
frageorientierten MaBnahmen, Hinwendung zu angebots-
politischen MaBnahmen — Rechnung zu tragen. Der kon-
junkturelle Primarimpuls staatlicher Ausgabenprogramme ist
vergleichsweise leicht abzugreifen. Angebotspolitik zielt da-
gegen in inrer kurzfristigen Wirkungsrichtung auf die Erwar-
tungsbildung der Marktakteure ab, die naturgemaf schwer
zu prognostizieren ist. Hier kommt den monatlichen Kon-
junkturumfragen besondere Bedeutung zu, da sie friihzei-
tig Uber Erwartungsanderungen der Marktteilnenmer Aus-
kunft geben kénnen.

Literatur

Akaike, H. (1969), »Fitting Autoregressive Models for Prediction«, Annals of
the Institute of Statistical Mathematics 21, 243-247.

Akaike, H. (1970), »Statistical Predictor Identification«, Annals of the Institu-
te of Statistical Mathematics 22, 203-217.

Borchardt, K. (1979), »Produktions- und Verwertungsbedingungen von Lang-
fristprognosen in historischer Perspektive«, Allgemeines Statistisches Archiv
63 (1), 1-25.

Deutsche Bundesbank (1987), »Die Saisonbereinigung als Hilfsmittel der Wirt-
schaftsbeobachtung«, Monatsberichte der Deutschen Bundesbank, Okto-
ber, 30-40.

Engle, R.F. und C.W.J. Granger (1987), »Co-integration and error correction:
representation, estimation, and testing«, Econometrica 55, 251-276.
Goldrian, G. (1996), »Probleme der Datenaufbereitung und Zeitreihenzerle-
gungs, in: G. Goldrian (Hrsg.), Saisonbereinigung und Konjunkturanalyse,
Beitrdge zur quantitativen Wirtschaftsforschung, Band 5, Mtnchen: ifo Insti-
tut, 44-55.

Kugler, P. (1996), »Empirische Makrodkonomiks, in: J. von Hagen, A. Bérsch-
Supan und P.J.J. Welfens (Hrsg.), Springers Handbuch der Volkswirt-
schaftslehre, Heidelberg: Springer, 348-386.

Lindlbauer, J.-D. (1995), »Ausgewahlte Einzelindikatoren«, in: K.H. Oppen-
lander (Hrsg.), Konjunkturindikatoren, Minchen, Wien, 70-83.

Lucas, R.E. (1976), »Econometric Policy Evaluation: A Critique«, in: K. Brun-
ner und A.H. Meltzer (Hrsg.), The Phillips Curve and Labor Markets, Vol. 1 of
Carnegie-Rochester Conference Series on Public Policy, Amsterdam, 19-46.
Nerb, G. (1995), »Aussagefahigkeit ausgewahlter Indikatoren an konjunktu-
rellen Wendepunkten«, in: K.H. Oppenlander (Hrsg.), Konjunkturindikatoren,
Minchen, Wien, 317-341.

Naggl, W. (1999), Konjunktur, Frankfurt: Peter Lang.

Nierhaus, W. (1998), »Praktische Methoden der Konjunkturprognoses, ifo
Schnelldienst 51 (28), 7-19.

Nierhaus, W. (1999), »Aus dem Instrumentenkasten der Konjunkturanalyse:
Wachstumsraten im Vergleich«, ifo Schnelldienst 52 (27), 11-19.
Oppenlander, K.H. (2000), Empirische Wirtschaftsforschung als Grundlage
fur unternehmerisches und wirtschaftspolitisches Handeln, Berlin: Duncker
& Humblot.

Sachverstandigenrat zur Begutachtung der gesamtwirtschaftlichen Ent-
wicklung, Jahresgutachten (1964/65).

Sims, C.A. (1980), »Macroeconomics and Reality«, Econometrica 48, 1-49.
Stock, J. (1987), »Asymptotic properties of least-squares estimators of coin-
tegrating vectors«, Econometrica 55, 1035-1056.

Vosgerau, H.-d. (1978), »Konjunkturtheorie«, in: Handwdrterbuch der Wirt-
schaftswissenschaften Bd. 4, 478-507.

Weichhardt, R. (1982), Zur Beurteilung von Konjunkturprognosen, Tubin-
gen: J.C.B. Mohr (Paul Siebeck).

56. Jahrgang - ifo Schnelldienst 4/2003






79

Oliver Hulsewig, Johannes Mayr und Dirk Ulbricht

In diesem Beitrag wird die Verwendung von VAR-Modellen fiir die Prognose des realen Bruttoin-

landsprodukts in den Vereinigten Staaten analysiert. Den Ausgangspunkt bildet ein Basismodell,

das neben dem realen BIP den Verbraucherpreisindex sowie einen kurzfristigen Geldmarktsatz ent-

hélt. Das Basismodell wird anschlieBend durch die Einbeziehung zuséatzlicher makro6konomischer

Variablen schrittweise erweitert. Die Prognosen der einzelnen Modelle, die als out-of-sample Prog-

nosen generiert werden, werden fiir verschiedene Schatzzeitraume anhand unterschiedlicher MaBe

zur Uberpriifung der Anpassungsgiite evaluiert. Es zeigt sich, dass die Prognosen der VAR-Modelle

durchschnittlich schlechter als die eines univariaten AR(2)-Prozesses abschneiden. Die Qualitat der

Prognosen variiert jedoch stark in den betrachteten Schatzzeitraumen, so dass die VAR-Prognosen

in einzelnen Perioden die AR(2)-Prognosen deutlich dominieren. Fiir die Prognose impliziert dies,

dass die Verwendung einer einzigen Modellspezifikation auBerst problematisch sein kann.

Uberblick

In der Konjunkturprognose des ifo Insti-
tuts wird die wirtschaftliche Entwicklung
zahlreicher Lander regelmaBig beleuch-
tet. Im Mittelpunkt steht die Prognose des
realen Bruttoinlandsprodukts (BIP), das
als Indikator fur die konjunkturelle Dyna-
mik dient. Zusétzlich werden die Verwen-
dungskomponenten des BIP, die Verbrau-
cherpreise, die wichtigsten GréBen des
Arbeitsmarkts sowie die Veranderung der
Zinsen prognostiziert.

Die Konjunkturprognose des ifo Instituts
stltzt sich auf verschiedene Verfahren,
bei denen vor allem 6konometrische
Schétzansatze — neben Indikatormodel-
len und der iterativ-analytischen Metho-
de — besonders bedeutend sind (vgl.
Nierhaus und Sturm 2003). Vektorauto-
regressive (VAR) Modelle nehmen inner-
halb der verwendeten dkonometrischen
Schétzverfahren eine SchlUsselrolle ein,
da diese fur Prognosen aufgrund ihrer
einfachen Struktur recht gut geeignet
sind. VAR-Modelle basieren auf zeitrei-
henanalytischen Verfahren, in denen die
arbitrare Unterscheidung zwischen en-
dogenen und exogenen Variablen — die
zum Beispiel in 6konometrischen Struk-
turmodellen wesentlich ist — entfallt. Fur
die Prognose werden daher keine Infor-
mationen aus dem Prognosezeitraum
bendtigt, weshalb unbedingte Vorhersa-
gen Uber beliebig weite ZeitrAume mog-
lich sind.1

In diesem Beitrag werden VAR-Modelle
flr die Vereinigten Staaten evaluiert, mit

deren Hilfe die Entwicklung des BIP prog-
nostiziert werden soll. Den Ausgangs-
punkt bildet ein Basismodell, das neben
dem realen BIP den Verbraucherpreisin-
dex und einen kurzfristigen Geldmarkt-
satz enthdlt. Das Basismodell wird durch
die Berlcksichtigung weiterer makrodko-
nomischer Variablen anschlieBend schritt-
weise erweitert. FUr die Prognosen wer-
den die Modelle mit Hilfe eines »Growing-
Regression«-Ansatzes fir unterschiedli-
che Zeitrdume geschatzt, was die Gefahr
einer Fehlauswahl aufgrund zufélliger Ent-
wicklungen in bestimmten Zeitperioden
vermindert. Die Lag-Struktur der Model-
le wird dabei fur die einzelnen Schétzzeit-
raume anhand unterschiedlicher Informa-
tionskriterien optimiert. Die Bericksich-
tigung verschiedener Schatzzeitrdume
fUhrt dazu, dass auch die jeweiligen Prog-
nosezeitraume alternieren. Die Progno-
sen der einzelnen Modellspezifikationen,
die ausschlieflich als out-of-sample Prog-
nosen generiert werden, werden anhand
zweier MaBe zur Uberpriifung der Anpas-
sungsgute, dem RMSE (Root Mean
Squared Error) — also der Wurzel des mitt-
leren quadratischen Prognosefehlers —
sowie dem Theil’schen Ungleichheitsko-
effizienten (Theil’s U), evaluiert. Als
Referenzmodell dient dabei ein univaria-
ter AR(2)-Prozess, dessen Lag-Struktur
ebenfalls anhand der Informationskrite-
rien optimiert wurde.

1 Eine Prognose wird als unbedingt bezeichnet, wenn
vorab keine Annahmen Uber exogene Variablen ge-
troffen werden; hingegen heiBt eine Prognose be-
dingt, wenn ihre Richtigkeit vom Zutreffen bestimm-
ter Annahmen Uber die Entwicklung der exoge-
nen Variablen abhangig ist.
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Die Ergebnisse zeigen, dass die Prognosen der VAR-Mo-
delle durchschnittlich schlechter als die des univariaten AR(2)-
Prozesses abschneiden. Die Qualitét der Prognosen vari-
iert jedoch stark in den zugrunde liegenden Schatzzeitrau-
men, so dass die VAR-Prognosen in einzelnen Perioden
die AR(2)-Prognosen deutlich dominieren. Fur die Progno-
se impliziert dies, dass die Verwendung einer einzigen Mo-
dellspezifikation &uBerst problematisch sein kann.

VAR-Prognosemodell

Allgemein kdnnen VAR-Modelle in reduzierter Form folgen-
dermalBen dargestellt werden:

Y=u+AY, +A4Y,+.+AY +¢,
wobei Y: den Vektor der endogenen Variablen, A; die Matri-
zen der Koeffizienten (i=7,..., p), u den Vektor der determi-
nistischen Terme — bspw. eine Konstante und einen linea-

ren Trend — und ¢; den Vektor der Storterme bezeichnet.
Die Anzahl der Lags ist durch p dargestellt.

FUr die Prognose mit VAR-Modellen ist die Auswahl der Va-
riablen entscheidend. Da sich VAR-Modelle als eine ver-
einfachte Darstellung dynamischer Zusammenhange inter-
pretieren lassen, sollten die endogenen Variablen im Vek-
tor Y:idealerweise alle GroBen umfassen, die relevant sind.
Allerdings ist die Anzahl der Variablen aufgrund der be-
schrankten Datenlage haufig begrenzt, so dass eine Vor-
auswahl der essentiellen GréBen getroffen werden muss
(vgl. Winker 2002, 247).

Neben der Auswahl der Modellvariablen ist die Wahl der
richtigen Lag-Struktur wesentlich. Fir die Festlegung der
Lag-Lange werden Informationskriterien herangezogen,
die an der Log-Likelihood-Funktion anknlUpfen. Die Like-
lihood-Funktion errechnet die Schatzer der Funktionspa-
rameter so, dass die Wahrscheinlichkeit, mit der die ge-
gebenen funktionalen und verteilungstechnischen Annah-
men zu den vorliegenden Daten passen, maximiert wird.
Die Aufnahme zusétzlicher Lags fuhrt notwendigerweise
zu einer Verbesserung des Likelihood-Wertes; allerdings
nehmen dadurch die Freiheitsgrade ab, so dass die Pra-
zision der Regression nachlésst. Die Informationskrite-
rien belegen daher die Aufnahme zusétzlicher Regresso-
ren mit einem Strafterm, wobei dieser je nach Informati-
onskriterium unterschiedlich ist. Die gebrauchlichsten In-
formationskriterien sind das Bayesianische Kriterium (BIC)
und das Akaike Kriterium (AIC), die folgendermalBen defi-
niert sind:

BIC = -2In L (8 )+ K log(T")

AIC=-21nL(é)+2K ‘
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wobei 8 der geschatzte Parametervektor ist, In L (8 )den
maximierten Wert der Likelihood-Funktion und K die An-
zahl der endogenen Variablen darstellt. T beschreibt die
Anzahl der Beobachtungen.

Die Prognose eines VAR-Modells wird durch ein rekursives
Verfahren erstellt:2

o+ AY

p T+t-p

YTPH = ":11Y7‘+z-1
T.. die T-Schritt-Prognose bezeichnet. A, mit
i=1,..., p sind die geschatzten Koeffizienten des VAR-Mo-
dells. Fur T = 1 ergibt sich die Prognose durch das Einset-
zen der beobachteten Werte (statische Prognose). Fur die
weiter in der Zukunft liegenden Prognoseschritte werden die
bereits prognostizierten Werte rekursiv herangezogen (dy-
namische Prognosen).

wobei Y?

Anpassungsgiite

Die Beurteilung der Anpassungsguite der Prognosen basiert
auf dem RMSE, welcher die Wurzel des mittleren quadrati-
schen Prognosefehlers beschreibt:

eh (3 v )
RMSE = Zi(y‘hy’) '
t=T+1

wobei h (mit h = 1,..., H) den zugrunde liegenden Progno-
sehorizont bezeichnet. Der RMSE berechnet sich folglich
auf Basis der einzelnen Prognosefehler zum Zeitpunkt ¢, al-
so der Differenz aus dem prognostizierten Wert §: und dem
tatsachlichen Wert der Variable y; Da die Prognosefehler so-
wohl positive als auch negative Werte annehmen kdnnen,
werden Uber einen bestimmten Zeitraum hinweg die qua-
drierten Differenzen zur Berechnung des GltemaBes ver-
wendet. Mit Hilfe des RMSE kdnnen dann verschiedene
Prognosen fur eine Zielvariable miteinander verglichen wer-
den. Je hoher der RMSE einer Prognose ausféllt, umso ge-
ringer ist die Gute der Vorhersage.

Die relative Qualitat eines Prognosemodells zu anderen Mo-
dellen lasst sich anhand des Theil'schen Ungleichheitsko-
effizienten Uberprtfen. Der Wert von Theil’s U berechnet sich
dabei aus dem Verhé&ltnis zwischen dem RMSE des Prog-
nosemodells und dem RMSE eines Referenzmodells:

& (j}l —V )2

Theil'sU = Sk

2
A Referenz
T+h —
: )

Mo )
2

2 Fir die Prognose wird der Storterm durch seinen Erwartungswert, der
den Wert null annimmt, ersetzt.
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Als Referenzmodell kann hierbei beispiels-

Inflationsrate und kurzfristiger Geldmarktsatz

weise ein AR-Prozess der zu prognostizie-
renden Variable verwendet werden. Fur Wer- 20
te von Theil’s U kleiner (groBer) eins zeigt das 18
spezifizierte Prognosemodell folglich eine

in %

16

bessere (schlechtere) durchschnittliche
Prognosequalitit als das jeweilige Referenz- 14
modell. 12

10

8
Wahl der Modellvariablen 5
Mit Hilfe von VAR-Modellen soll im Folgen- 4
den die Entwicklung des realen BIP in den 2
USA prognostiziert werden. Wegen ihrer do- 0
minierenden Stellung im internationalen Han- 1970

del hat die konjunkturelle Lage der US-ame-

rikanischen Wirtschaft entscheidenden Ein-

fluss auf die aktuelle und zukunftige wirtschaftliche Entwick-
lung in Deutschland sowie im Euroraum. Aus diesem Grund
wird der Prognose wichtiger Aggregate der US-Wirtschaft
im Rahmen von Konjunkturprognosen stets ein hohes Ge-
wicht beigemessen.

Far die Prognose des BIP sind bei der Auswahl der rele-
vanten GroBen zwei Ziele gegeneinander abzuwagen. Zum
einen sollten alle Variablen, die einen Einfluss auf die real-
wirtschaftliche Entwicklung austiben, berlcksichtigt wer-
den. Zum anderen steigt mit der Anzahl der Variablen in
den Einzelgleichungen des VAR-Modells jedoch die Zahl
der zu schatzenden Koeffizienten um den Faktor der An-
zahl der Variablen sowie der festgelegten Lag-Léange. Der
daraus resultierende Verlust an Freiheitsgraden verringert
analog die Scharfe der Schatzungen.

Den Ausgangspunkt fur die Prognose bildet ein Basismo-
dell, welches das reale BIP, den Verbraucherpreisindex (P)
und einen kurzfristigen Geldmarktsatz (R) enthélt.3 Die Wahl
der Variablen basiert zun&chst auf der vereinfachten Vorstel-
lung, dass das reale BIP maBgeblich durch die Entwicklung
der Preise und der Zinsen beeinflusst wird, wobei mogliche
Wechselwirkungen explizit berlicksichtigt werden.

Um die Prognose des Basismodells zu verbessern, ist eine
Erweiterung um zusatzliche makrotkonomische Variablen
denkbar. FUr die Binnennachfrage sind der private Konsum
(C), die Unternehmensinvestitionen (I) und die Staatsaus-
gaben (G) entscheidend; analog wird der AuBenhandel durch
die Exporte (X) und die Importe (M) bestimmt. Die Lage am
Arbeitsmarkt kann durch die Entwicklung der Arbeitslosen-

3 Die Quelle des Verbraucherpreisindex ist das Bureau of Labor Statistics,
die des kurzfristigen Geldmarktsatzes die US Federal Reserve. Das BIP
stammt, wie der Uberwiegende Teil der Ubrigen Daten, aus den Veroffent-
lichungen des US Departments of Commerce. Wo dies nicht der Fall ist,
wird in einer separaten FuBnote darauf hingewiesen.

1975

= Geldmarktsatz

= Inflationsrate, jéhrliche Verénderung

1980 1985 1990 1995 2000 2005

quote (U) beschrieben werden.4 Der real effektive Wechsel-
kurs (RER) l&sst sich als Indikator fur die relative Wettbe-
werbsfahigkeit der US-amerikanischen Wirtschaft interpre-
tieren.5 Zusatzlich kann die Entwicklung des Olpreises, bei-
spielsweise der Preis flr die Sorte Brent (BRENT), flr die
realwirtschaftliche Expansion bedeutend sein.6

Um die Anzahl der Regressoren der VAR-Modelle maglichst
gering zu halten, wird das Basismodell im Folgenden jeweils
nur um eine der oben genannten Variablen zuséatzlich er-
weitert. Dabei werden alle Variablen als endogene GréBen
behandelt.”

Untersuchungszeitraum

Als Datenbasis fur die Schatzung der VAR-Modelle und die
darauf aufbauenden Prognosen des BIP werden saisonbe-
reinigte Quartalswerte der amerikanischen Wirtschaft Uber
einen Zeitraum von 1970 (1. Quartal) bis 2006 (1. Quartal)
verwendet. Bereits die visuelle Analyse der Inflationsrate —
gemessen an der Veranderung des Verbraucherpreisindex
— und des kurzfristigen Geldmarktsatzes deutet jedoch an,
dass sich die US-amerikanische Wirtschaft ab Mitte der acht-
ziger Jahre grundlegend gewandelt hat (vgl. Abbildung).

Die Variabilitét beider Zeitreihen ist im Zeitraum vom 1. Quar-
tal 1970 bis zum 4. Quartal 1984 wesentlich deutlicher aus-
gepragt als danach. So nehmen die Standardabweichun-
gen der Inflationsrate und des Geldmarktsatzes von 3,0 auf
1,0% bzw. von 3,7 auf 2,3% ab. Gleichfalls ist zu beobach-

4 Quelle: Bureau of Labor Statistics.

5 Quelle: OECD Main Economic Indicators.

6 Quelle: Ecowin, Dated FOB North West Europe Spot Close.

7 Die Verwendung von BRENT als endogene Variable kann dadurch be-
griindet werden, dass die USA als groBter Nettodlverbraucher der Welt ei-
nen wesentlichen Einfluss auf die Veranderung des Olpreises austiben (vgl.
hierzu auch Bernanke et al. 1997).
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ten, dass auch die durchschnittliche Hohe der beiden Gro-
Ben gesunken ist. Der Mittelwert des Geldmarktsatzes nimmt
von 8,2 auf 5,1% ab, und der Mittelwert der Inflationsrate
fallt von 7,0 auf 3,0%.

Die Analyse wird daher —angesichts des wahrscheinlichen
Strukturbruchs — auf den aktuelleren Zeitraum ab 1985
(1. Quartal) beschrankt. Zwar kdnnten durch Hinzunah-
me der &lteren Beobachtungen Freiheitsgrade gewonnen
werden, allerdings ist durch den méglichen Strukturbruch
eine erhebliche Verzerrung der Schatzergebnisse zu er-
warten.

Eine Schatzung von VAR-Modellen in Niveauwerten der en-
dogenen Variablen birgt die Gefahr einer Scheinkorrelation
(vgl. Granger und Newbold 1974). Engle und Granger (1987)
haben gezeigt, dass bei Vorliegen von Kointegrationsbe-
ziehungen auch eine Regression von nichtstation&ren Varia-
blen in Niveauwerten zu konsistenten Ergebnissen fuhrt.
Kann die Stationaritéat der Variablen nicht statistisch besté-
tigt und auch die Existenz von Kointegrationsbeziehungen
nicht nachgewiesen werden, so ist eine Schatzung in Diffe-
renzen notwendig.8 Aufgrund der geringen Machtigkeit der
Stationaritatstests werden im Folgenden die Schatzungen
sowohl in Niveaus als auch in ersten Differenzen durch-
gefuhrt.®

Da einzelne Zeitreihen (bspw. das BIP) trendbehaftet sein
kénnen, kann fur die Schatzung der VAR-Modelle in Niveau-
werten die Aufnahme einer linearen Komponente sinnvoll
sein und die Ergebnisse gegebenenfalls verbessern.

Ergebnisse

Die Schéatzung der VAR-Modelle fur die USA zielt darauf
ab, maglichst exakte Prognosen fur die Entwicklung des rea-
len BIP zu generieren. Fur die Beurteilung der Prognosen
scheint es sinnvoll zu sein, die einzelnen Mo-
delle nicht lediglich anhand ihres Abschnei-
dens zu einem bestimmten Zeitpunkt zu be-
urteilen, da hierbei auch zufallige Uberein-
stimmungen eine entscheidende Rolle spie-

Tab. 1

den RMSE bewertet, wobei das Verfahren der »Growing
Regression« angewandt wird. Die Parameter der VAR-Mo-
delle werden in einem ersten Schritt zunachst auf Basis von
61 Beobachtungen, d.h. mit Daten von 1985 (1. Quartal)
bis 2000 (1. Quartal), geschétzt. Aufbauend auf den ge-
schatzten Koeffizienten werden die folgenden acht Quar-
tale prognostiziert und die daraus resultierenden Progno-
sefehler berechnet. Der Schatzzeitraum wird anschlieBend
um ein Quartal erweitert und darauf basierend jeweils er-
neut eine achtperiodige Prognose erstellt. Der maximale
Schatzzeitraum fur die VAR-Modelle der letzten Iteration
umfasst die Jahre 1985 (1. Quartal) bis 2004 (1. Quartal),
so dass die letzte Prognose im 1. Quartal 2006 endet. Die
Lag-Struktur der verschiedenen VAR-Modelle wird fur je-
den Schatzzeitraum mittels der Informationskriterien jeweils
flexibel optimiert.

In Tabelle 1 sind die mit Hilfe des AIC und BIC bestimmten
durchschnittlichen Lag-Langen Uber die Schatzzeitraume
fr die Modelle sowohl in Niveaus — mit und ohne linearen
Trend — als auch in Differenzen wiedergegeben.

Die Betrachtung der Lag-Langen beider Kriterien zeigt, dass
das BIC die Aufnahme zusétzlicher Regressoren starker be-

9 FUr die Schatzung von VAR-Modellen makrotkonomischer Variablen wird
zumeist die Verwendung von logarithmierten Zeitreihen préferiert. Die Lo-
garithmierung der Variablen wird dabei mit einer Reduktion der Hetero-
skedastizitat sowie dem Einfluss von AusreiBern gerechtfertigt. Zudem kén-
nen die ersten Differenzen der logarithmierten Zeitreinen direkt als Wachs-
tumsraten interpretiert werden. Analog dieser Argumentation werden auch
im Folgenden die Schatzungen ausschlieBlich auf Basis logarithmierter
Werte durchgefUhrt. Zur Erstellung von Prognosen der nicht-transformier-
ten BIP-Zeitreihe auf Basis von Schatzungen in logarithmierten Werten ist
eine Rucktransformation der resultierenden Modellprognosen notwendig.
Die einfache Bildung von Exponenten der prognostizierten logarithmierten
Werte fUhrt dabei zu systematischen Verzerrungen, so dass ein direkter
Vergleich mit den Prognosen auf Basis nicht-transformierter Zeitreihen
keine interpretierbaren Ergebnisse liefert. Arino und Franses (1996) zeigen
ein Verfahren zur Bereinigung der Prognosen um diese Abweichungen.
Aufgrund der mangelnden direkten Vergleichbarkeit wird im Folgenden
auf einen Vergleich der Verfahren verzichtet und die Evaluation der Prog-
nosen ausschlieBlich auf Basis logarithmierter Werte diskutiert.

Durchschnittliche Lag-Langen liber die Schitzzeitraume
nach AIC und BIC

len kénnen. Um robuste Ergebnisse zu ge- AIC BIC
wahrleisten, ist vielmehr eine Beurteilung der - - - -
) . Differenzen Niveau Differenzen Niveau
Modelle anhand ihrer Prognosegtite zu ver- Trend B _ X B _ x
soh|eder?‘er.1 Zeitpunkten der Vergangenheit X 1.00 559 2.00 100 171 165
zweckmaBig. M 1.00 653 | 6.41 1.00 176 | 1.76
u 1.00 253 | 247 1.00 106 | 1.00
FUr jedes der ausgewahlten Modelle werden G 1.82 3.65 3.41 1.00 1.47 1.47
daher 17 achtperiodige out-of-Sample Prog- Basis 112 4.12 3.71 1.00 2.00 2.00
nosen erstellt und anhand der resultieren- RER 1.00 3.59 4.47 1.00 153 153
BRENT 2.00 3.41 4.41 1.00 2.00 2.00
CONS 2.76 3.76 4.76 1.00 2.00 1.82
& Bei einem Integrationsgrad héherer Ordnung miissen | 3.88 4.71 7.29 1.00 1.88 2.00

entsprechend mehrmals Differenzen gebildet werden.
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se. Lediglich flr die Schatzungen in Diffe-
renzen fuhrt eine Erweiterung um eine zu-
satzliche Variable flr einige Spezifikationen

Tab. 2
|RMSE fiir die einzelnen Modelle

Niveau Niveau . .

Differenzen | Rang | (ohne Trend) | Rang | (mit Trend) | Rang zu einer Verbesserung der Prognosegute.
X 387.28 1 503.60 5 608.30 6 Insbesondere die Mitaufnahme einer Varia-
M 390.19 2 700.84 9 662.45 8 blen aus der Gruppe der Exporte (X), der
u 391.99 3 589.90 8 695.39 9 Importe (M), der Arbeitslosenquote (U) und
G 394.20 4 476.05 3 484.24 2 der Staatsausgaben (G) erhoht die Gute
Basis 399.13 5 353.90 1 461.07 1 der Modelle zur Prognose. Die insgesamt
RER 406.49 6 495.52 4 571.62 5 beste Spezifikation stellt hierbei das um die
BRENT |  426.96 7 547.85 7 615.45 7 Exporte erweiterte Basismodell in ersten
CONS 476.05 8 525.29 6 514.30 4 Differenzen dar.
| 477.93 9 461.68 2 493.65 3
2 e P S Die relative Prognosegtite der Modelle lasst

straft und somit sparsame Modelle bevorzugt. Wéhrend sich
fur die Niveauschéatzungen die durchschnittliche Verzdge-
rungsstruktur unter Anwendung des AlC zwischen 2,47 und
7,29 bewegt, resultiert flr das BIC lediglich eine Struktur von
maximal zwei Lag-Langen. BezUglich der Schéatzung in Dif-
ferenzen verhélt es sich entsprechend. Die Spanne reicht
von 1 bis 3,88 fiir das AIC gegenUber einer starren Struk-
tur von einem Lag im Falle des BIC. Die durch das BIC be-
stimmte relativ kurze Lag-Struktur bildet die Dynamik der
Residuen jedoch nur unzureichend ab, so dass weiterhin
Autokorrelation auftritt. Um die damit verbundenen Verzer-
rungen in den Schatzungen zu vermeiden, wird im Folgen-
den fUr die Festlegung der Lag-Strukturen lediglich das AIC
bertcksichtigt.

Als Kriterium flr die Auswahl der flir Prognosezwecke am
besten geeigneten Modelle kann wie oben bereits beschrie-
ben der RMSE herangezogen werden. Um die Vergleichbar-
keit der Ergebnisse zu gewahrleisten, sind flr die Modelle
in Differenzen die Prognosewerte in Niveaus rlcktransfor-
miert worden.

Tabelle 2 gibt die, Uber die verschiedenen Schéatzzeitrau-
me und Prognosehorizonte ermittelten, durchschnittlichen
RMSE fur die neun untersuchten Modell-
spezifikationen wieder. Die zweite Spalte

sich mit Hilfe von Theil’s U, welches die

RMSEs der Modelle ins Verhéltnis zu dem
RMSE eines Referenzmodells stellt, beurteilen. Im Fol-
genden wird ein univariater AR-Prozess in Niveauwerten
mit linearem Trend als Referenzmodell verwendet. Um ei-
ne bessere Vergleichbarkeit zu gewdhrleisten, wird des-
sen Verzdgerungsstruktur ebenfalls auf Basis des AIC fest-
gelegt. Hierbei ergibt sich Uber samtliche Schatzzeitrau-
me eine konstante Lag-Struktur von zwei Verzdgerungen.
Der Uber die Zeit und die Horizonte gemittelte, durchschnitt-
liche RMSE des AR(2)-Prozesses betragt 387,46. Die auf
Grundlage dieses Wertes ermittelten Theil’s U der einzel-
nen Modelle sind in Tabelle 3 dargestellt. Die Spaltenbe-
schreibungen sind analog zu Tabelle 2 gewahlt.

Mit Ausnahme des Basismodells in Niveauwerten ohne
Trendkomponente zeigen samtliche Modellspezifikatio-
nen Werte von Theil’s U gréBer eins und somit relativ zum
AR-Prozess eine schwéchere Prognosegute. Dieses Er-
gebnis stutzt die in der aktuellen Forschung weit verbrei-
tete Feststellung, dass ein univariater AR(2)-Prozess be-
reits eine sehr gute Prognosegute bezluglich des Brutto-
inlandsproduktes gewahrleistet. Insgesamt zeigen die Er-
gebnisse, dass Uber die hier untersuchten Spezifikatio-
nen Prognosen auf Basis von Differenzen der logarith-
mierten Werte im Mittel der untersuchten Schéatzzeitrau-

bildet die Ergebnisse fir die Schatzungen Tab.3
P . |Theil’s U fiir die einzelnen Modelle
in Differenzen ab, die vierte und sechste
Spalte zeigen die Ergebnisse fiir die Ni- _ —— Lz
. . Differenzen | Rang | (ohne Trend) | Rang [ (mit Trend) | Rang
Vfaau.schatzgnger.] ohne bzw. unter Bgruok.- X 1.00 1 130 5 157 5
sichtigung eines linearen Trends. Der jewei- M 1.01 2 181 9 171 8
lige Rang innerhalb einer Modellklasse ist U 1.01 3 152 8 1.79 9
in den Spalten hinter den RMSE-Werten G 1.02 4 123 3 1.5 2
angegeben. Basis 1.03 5 0.91 1 1.19 1
L o RER 1.05 6 1.28 4 1.48 5
Sowohl fllIJr die D|ﬁer§nzeh- als alluch d|le. Ni- BRENT 110 7 141 7 1.59 7
veauschatzungen zeigt die Basisspezifika- CONS 123 8 1.36 6 133 4
tion (Basis), d.h. unter ausschlieBlicher Be- | 1.23 9 1.19 2 127 3
rlcksichtigung von BIP, Preisniveau und 7 1.08 1.33 1.46

kurzfristigen Zinsen, relativ gute Ergebnis-
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b4 Die Robustheit der Rangfolge Uber die
|Raan'gfolge der Modelle iiber die Horizonte (Mittel der Schitzzeitraume) Schatzzeftraume ist Ir.1 Tabelle 5 darg.eSte”.t'
Analog zu dem vorherigen Vorgehen sind die
Horizonte | 1Q | 2Q@ | 3@ | 4Q | 5Q | 6Q | 7Q | 8Q zugrunde liegenden RMSE hierbei nicht tiber
X 6 4 4 2 4 2 2 1 die Zeitraume, sondern Uber die Horizonte
M 1 3 3 1 2 4 3 6 gemittelt. Als zuséatzliche Spezifikation ist
U 7 2 2 3 1 3 6 3 hierbei der oben dargestellte AR-Prozess be-
G 2 v 6 < g . o 2 rbcksichtigt.
Basis 5 5 5 5 6 6 5 5
RER 8 6 8 ! ! ! ! ! Es zeigt sich, dass die Rangfolge auch tber
BRENT 3 8 7 8 8 8 8 8 , . e .. .
CONS 9 9 9 10 10 10 10 10 die Schatzlzeltraur.nle stark variiert. Der im
| 10 10 10 9 9 9 9 9 Durchschnitt dominierende AR(2)-Prozess
AR 4 1 1 6 3 1 1 4 zeigt in weniger als der Hélfte der Schatz-

me sowie Prognosehorizonte deutlich besser abschnei-
den als auf Basis von Niveauwerten. Aus diesem Grund
werden die Niveaumodelle im Folgenden nicht weiter be-
ricksichtigt.

Beurteilung der Robustheit

Fur die Auswahl lediglich eines fur Prognosezwecke bes-
ten Modells ist die Robustheit der Ergebnisse von ent-
scheidender Bedeutung. Das préaferierte Modell sollte op-
timalerweise den Alternativmodellen sowohl Uber jeden
Prognosehorizont als auch zu jedem Zeitpunkt Uberlegen
sein.

Um zundchst einen Einblick in die Stabilitat der Rangfol-
ge der Modelle Uber die Prognosehorizonte zu gewinnen,
ist in Tabelle 4 die Rangfolge der Modelle fur die einzel-
nen Horizonte abgebildet. Im Gegensatz zum obigen An-
satz ist der RMSE hierbei Uber die Schatzzeitrdume, nicht
aber Uber die Horizonte gemittelt. Bemerkenswert ist hier-
bei insbesondere, dass die Prognosegtite der einzelnen
Modelle je nach dem zu prognostizierenden Horizont stark
alterniert.

zeitrdume die beste Prognosegute. In glei-
cher Haufigkeit wird er von mindestens sechs
Modellen geschlagen und belegt zu vier Zeit-
punkten sogar den letzten Rangplatz. Auch die Berechnung
des durchschnittlichen Rangplatzes der Modelle 1&sst an der
Uberlegenheit des AR(2)-Prozesses zweifeln. Den im @ bes-
ten Rangplatz zeigt das um die Arbeitslosenquote erwei-
terte Basismodell. Fur die Prognose bedeutet dies, dass
die Verwendung einer einzelnen Modellspezifikation uBerst
problematisch sein kann.

Schlussbemerkung und Ausblick

In diesem Beitrag wurde die Verwendung von VAR-Model-
len fUr die Prognose des realen Bruttoinlandsprodukts in den
USA diskutiert. Zunachst wurde ein Basismodell, das neben
dem realen BIP den Verbraucherpreisindex und einen kurz-
fristigen Geldmarktsatz enthélt, spezifiziert. Dieses wurde
anschlieBend durch die Aufnahme zuséatzlicher makrodko-
nomischer Variablen erweitert. FUr die Prognosen wurden
die Modelle mit Hilfe eines »Growing-Regression«-Ansat-
zes fUr unterschiedliche Zeitraume geschétzt, wodurch die
Gefahr einer Fehlauswahl aufgrund von zufélligen Entwick-
lungen in bestimmten Zeitperioden vermieden werden kann.
Die Lag-Struktur der Modelle wurde fUr die einzelnen Schéatz-
zeitraume anhand des Akaike Informationskriteriums opti-

Tab. 5

|Rangfolge der Modelle iiber die Schitzzeitraume (Mittel der Horizonte)
Schétzzeitraume 1 2 3 4 5 6 7 8 9 |10 |11 |12 |13 | 14 | 15 | 16 | 17 [
X 6 7 6 6 5 4 3 1 5 B 6 8 5 6 6 3110 5.41
M 8 |10 | 10 5 2 3 2 7 7 8 7 1 6 8 8 2 6 5.88
u 3 4 2 9 4 9 4 3 2 1 4 3 1 9 7 5 7 4.53
G 2 1 5) 8 9 8 7 6 3 2 2 7 2 7 5 7 9 5.29
Basis 4 6 4 7 8 7 5 4 6 4 3 6 3 4 9 9 5 5.53
RER 5 8 7 (10 [ 10 | 10 6 5 4 3 5 4 4 51|10 8 8 6.59
BRENT 9 3 9 4 3 2|10 8 8 6 1 2 8 1 2 |10 1 5.12
CONS 7 2 3 3 6 5 9110 91|10 8 9 9 3 3 4 2 6.00
| 1 9 1 2 7 6 8 9|10 9 9 5110 2 4 6 3 5.94
AR 10 5 8 1 1 1 1 2 1 7 110 | 10 7110 1 1 4 4.71
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miert. Die BerUcksichtigung verschiedener Schatzzeitraume
fUhrte dazu, dass auch die jeweiligen Prognosezeitraume al-
ternierten. Die Qualitat der Prognosen wurde anhand zwei-
er MaBe, dem RMSE, also der Wurzel des mittleren qua-
dratischen Prognosefehlers, und dem Theil'schen Ungleich-
heitskoeffizienten evaluiert. Die Ergebnisse zeigten, dass die
Prognosen des Basismodells in ersten Differenzen, welches
zusétzlich durch die Exporte, die Importe sowie die Arbeits-
losenquote erweitert wurde, durchschnittlich am besten ab-
schneiden. Diese Modellvarianten wiesen im Vergleich der
hier spezifizierten VAR-Modelle die niedrigsten RMSE aus.
Der Vergleich mit einem univariaten AR(2)-Prozess fUr das
reale BIP zeigte jedoch die Uberlegenheit einer noch spar-
sameren Modellspezifikation. Dieses Ergebnis sollte aller-
dings mit der entsprechenden Vorsicht gesehen werden. Die
Uberpriifung der Robustheit der Prognosegite hat ergeben,
dass die Qualitat der Prognosen der verschiedenen Mo-
dellvarianten mit dem zugrunde liegenden Schétzzeitraum
stark variiert. Die Prognose anhand eines einzelnen Mo-
dells ist daher als problematisch zu sehen.

Fur die Erstellung von Prognosen scheint es empfehlens-
wert zu sein, mehrere Modelle simultan zu betrachten, die
sich in der Auswahl der Variablen sowie in der Festlegung
der jeweiligen Lag-Struktur unterscheiden. Mit Hilfe eines
solchen Model-Averaging-Ansatzes lieBe sich dann eine
Vorhersage generieren, die sich aus dem gewichteten
Durchschnitt der einzelnen Modellprognosen herleiten
lasst. 10 Die Robustheit der Prognose kann dadurch verbes-
sert werden.
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Wolfgang Nierhaus

Das ifo Institut beleuchtet seit Jahren kritisch die Giite der eigenen Konjunkturprognosen (vgl.
Nierhaus 2006). Im folgenden Beitrag werden fiir das abgelaufene Jahr die Griinde fiir aufgetre-

tene Differenzen zwischen Prognose und Wirklichkeit diskutiert.

Die Wirtschaftsentwicklung in Deutsch-
land fUr das Jahr 2006 ist vom ifo Institut
von der Grundtendenz her richtig prog-
nostiziert worden. Als eines der ersten
Wirtschaftsforschungsinstitute hatte das
ifo Institut im Dezember 2005 die Wachs-
tumsrate der gesamtwirtschaftlichen Pro-
duktion fur das Jahr 2006 deutlich nach
oben angehoben; im Vergleich zu der Ein-
schatzung des Gemeinschaftsgutachtens
vom Oktober 2005 belief sich die Auf-
wartskorrektur auf 0,5 Prozentpunkte; im
Vergleich zur besonders skeptischen
Prognose des Sachverstandigenrats vom
November 2005 sogar auf 0,7 Prozent-
punkte. Wie vom ifo Institut erwartet wor-
den war, ist es 2006 im konjunkturellen
Verlauf zu einer kréftigen Zunahme der ge-
samtwirtschaftlichen Produktion gekom-
men; auch die Tempobeschleunigung in
der Jahresdurchschnittsbetrachtung wur-
de zutreffend prognostiziert, wenngleich
auch nicht in ihrem exakten Ausmal. Trotz
der optimistischen Grundeinschétzung
der deutschen Konjunktur, die auf den
schon damals guten Ergebnissen der ifo
Unternehmensbefragungen basierte’, ist
die Dynamik des Aufschwungs unter-
schatzt worden.

In der Konjunkturprognose des ifo Insti-
tuts vom Dezember 2005 (vgl. Flaig et al.
2005) hatte es geheiBen: »Die deutsche
Wirtschaft ist im konjunkturellen Auf-
schwung. Zugpferd ist die Auslandsnach-
frage, die nicht zuletzt aufgrund der dy-
namischen Weltkonjunktur und des wie-
der gunstigeren Euro-Dollar-Kurses eine
enorme Schubkraft entfaltet hat. Auch der
Investitionsmotor ist nach etlichen Fehl-
zUndungen endlich angesprungen. Im

1 Im Dezember 2005 war der Geschéftsklimaindex
in der gewerblichen Wirtschaft Deutschlands deut-
lich gestiegen, bessere Werte waren zuletzt im
Boomjahr 2000 zu beobachten gewesen. Am Jah-
resende 2005 tendierten sowohl die Beurteilung
der aktuellen Geschéftslage als auch die Erwartun-
gen gleichermaBen nach oben. Die befragten In-
dustrieunternehmen erhofften sich verstarkte Im-
pulse vom kunftigen Exportgeschaft.

nachsten Jahr bleiben die Perspektiven
fur die deutsche Wirtschaft gut. Die Ex-
porte werden angesichts des weiter giins-
tigen internationalen Umfelds die weiter-
hin wichtigste Stiitze der Konjunktur sein.
Die Investitionen in Ausrudstungen und
sonstige Anlagen durften nicht zuletzt auf-
grund der verbesserten Abschreibungs-
bedingungen merklich expandieren, die
Bauinvestitionen werden nicht mehr wei-
ter rlcklaufig sein. Auch der private Kon-
sum wird sich etwas beleben, in der zwei-
ten Jahreshaélfte gestutzt durch das Vor-
ziehen von Kaufen aufgrund der avisier-
ten Mehrwertsteueranhebung 2007. Im
Jahresdurchschnitt 2006 durfte das rea-
le Bruttoinlandsprodukt um 1,7% steigen,
unter Berlicksichtigung der abermals ge-
ringeren Arbeitstagezahl kalenderberei-
nigt sogar um 1,9%. Da das Trendwachs-
tum der gesamtwirtschaftlichen Produk-
tion derzeit bei 1% liegt, wird der gesamt-
wirtschaftliche Auslastungsgrad spurbar
zunehmen. Bei alledem wird sich die La-
ge auf dem Arbeitsmarkt nur zégernd
bessern, in den Wintermonaten wird die
Arbeitslosenzahl voraussichtlich erneut
die Funf-Millionen-Marke Uberschreiten.
Die Inflationsrate durfte mit 1,7% etwas
niedriger sein als in diesem Jahr.«

Tatsachlichist das reale Bruttoinlandspro-
dukt (BIP) in Deutschland nach ersten An-
gaben des Statistischen Bundesamts2im
Jahresdurchschnitt 2006 um 2,5% ge-
stiegen, nach Ausschaltung von Kalen-
derschwankungen um 2,7%.3 Das ist das
beste Ergebnis seit dem Boomjahr 2000.

2 Die tatsachliche Entwicklung flr ein Jahr wird hier
an den ersten Ergebnissen des Statistischen Bun-
desamts fur dieses Jahr festgemacht, die Mitte Ja-
nuar des Folgejahrs verdffentlicht werden. Dies ge-
schieht deshalb, weil diese Zahlen dem Informati-
onsstand zum Zeitpunkt der Prognoseerstellung am
besten entsprechen. Zwar zeigen spétere Rechen-
sténde ein genaueres Bild der Konjunktur; die Prog-
nose kann sich aber nur auf die bis zum Progno-
setermin verdffentlichten — ungenaueren — Zahlen
stutzen.

3 Im Jahr 2006 standen zwei Arbeitstage mehr zur

Verfligung als im Jahr 2005.
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Abb. 1

Reales Bruttoinlandsprodukt in Deutschland
Saison- und arbeitstaglich bereinigter Verlauf

starkenden Aufwértsbewegung ist schon al-
lein deshalb nur schwer zu einzuschéatzen,
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1) Veranderung in % gegeniiber dem Vorquartal, auf Jahresrate hochgerechnet; rechte Skala.

2) Ergebnisse fiir 2005 und Jahresergebnis 2006: Statistisches Bundesamt. Vierteljahresergebnisse

fir 2006: Schatzungen des ifo Instituts.
Quelle: Statistisches Bundesamt, Berechnungen und Schatzungen des ifo Instituts.

Im Verlauf des Jahres hatte die gesamtwirtschaftliche Pro-
duktion unter — ex ante freilich nicht im Einzelnen prognos-
tizierbaren — Schwankungen auBerordentlich kraftig expan-
diert (vgl. Abb. 1); die laufende Jahresrate* lag pro Quartal
im Schnitt bei 3,3%, was das vom ifo Institut fur diesen
Zeitraum veranschlagte Anstiegstempo (+ 2,0%) merklich
Ubertraf. Die Unterschatzung der Jahreswachstumsrate geht
nicht mit einer Unterschatzung des statistischen Uberhangs
fir das Jahr 2006 einher. Als statistischer Uberhang wird
diejenige jahresdurchschnittliche Wachstumsrate des BIP
bezeichnet, die sich ergébe, wenn das BIP saison- und ka-
lenderbereinigt im Verlauf eines Jahres auf dem Wert des
vierten Quartals des Vorjahres stagnieren wiirde.5 Der Uber-
hang fir 2006 belduft sich nach aktuellem amtlichen Da-
tenstand auf 0,5%; in der ifo-Dezemberprognose war sogar
noch von einem Uberhang in einer GréBen-
ordnung von 0,7% ausgegangen worden.
Der Prognosefehler ist damit allein durch ei-
ne zu schwach eingeschéatzte Dynamik im
Verlauf des Jahres 2006 zu erklaren.

Abb. 2

weil es keine gesicherten GesetzmaBigkei-
8 ten gibt, wann und in welchem Ausmal3 Wirt-

schaftsbereiche, die nicht Zyklusmacher

sind, vom Aufschwung erfasst werden, und
6 wie schnell der Ublicherweise konjunkturell
nachlaufende Arbeitsmarkt anspringt. Er-
schwerend kam aber dieses Mal hinzu, dass
die zum Zeitpunkt der ifo-Prognose (Dezem-
3 ber 2005) verfugbare Datenlage eine etwas
langsamere Gangart der Konjunktur im Ver-
gleich zu den im Januar 2007 vorgelegten

%

1 Ergebnissen nahe gelegt hatte. Dies gilt erst
0 recht im Vergleich zum amtlichen Daten-
v stand zur Jahresmitte 2006. Abbildung 2

zeigt, dass die ifo-Dezemberprognose, ge-
messen an den Ergebnissen der Volkswirt-
schaftlichen Gesamtrechnungen vom Mai
2006, die Entwicklung des realen Bruttoin-
landsprodukts sowohl im Jahresendquar-
tal 2005 als auch im ersten Quartal 2006 sogar noch zu op-
timistisch gesehen hatte.

So hatte nach den amtlichen Angaben vom Mai 2006 die
gesamtwirtschaftliche Produktion saison- und kalenderbe-
reinigt im vierten Quartal 2005 lediglich stagniert; auch war
der Anstieg des realen BIP im ersten Quartal 2006 gegen-
Uber dem Jahresendquartal 2005 schwécher als vom ifo
Institut im Dezember geschétzt ausgefallen.t Von daher wé-
re im vergangenen Frihsommer eine Revision der jahres-
durchschnittlichen BIP-Wachstumsprognose fur 2006 nach

6 Zusétzlich wurde die Wachstumsrate des realen BIP fur das Jahr 2005
von 0,9 auf 1,0% angehoben.

Reales Bruttoinlandsprodukt in Deutschland
Saison- und arbeitstaglich bereinigter Verlauf

1. Quartal 2005 = 100 %

106
Zu der Unterschatzung der konjunkturellen

Auftriebskrafte hat einmal beigetragen, dass 105
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bar ist. Die Dynamik einer sich selbst ver- 102
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rung des saison- und kalenderbereinigten BIP inner-
halb eines Jahres sein wirde, wenn das in einem Quar- 9
tal gegenuiber dem Vorquartal beobachtete Wachs-
tumstempo wahrend eines ganzen Jahres anhielte.
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Formal ergibt sich der statistische Uberhang als pro-
zentuale Differenz zwischen dem Vorjahresendwert des
BIP und dem dazugehorenden Jahresdurchschnitts-
wert (vgl. Nierhaus 1999, 16 f.).
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1) Veranderung in % gegeniiber dem Vorquartal, auf Jahresrate hochgerechnet; rechte Skala.

Quelle: Statistisches Bundesamt, Berechnungen und Schatzungen des ifo Instituts.
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Kasten
Prognosekorrekturen durch VGR-Revisionen

Nachtragliche Revisionen bereits veréffentlichter Ergebnisse der Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnung kénnen die numerische
Ausgangsbasis einer Konjunkturprognose und damit das Prognoseergebnis erheblich beeinflussen. Mallgeblich hierfir ist, dass
die jahresdurchschnittiche Wachstumsrate des BIP (oder einer anderen zu prognostizierenden Variablen) zeitreihenarithmetisch
nicht nur von den laufenden Quartalsraten im aktuellen Jahr determiniert wird, sondern auch von den Vierteljahresraten des ver-
gangenen Jahres (vgl. Carnot et al. 2005, 52 f.; Scheuerle 2004). Die jahresdurchschnittliche BIP-Rate (= JDT) ist definiert als
Anderung der Jahressummen des vierteljahrlichen BIP: JDT = (BIP; +...+ BIP.3)/(BIP.4 +...+ BIP,_1)*100 — 100. Die laufende Quar-
talsrate (= Q;) beschreibt die Anderung des saison- und kalenderbereinigten Bruttoinlandsprodukts von Quartal t — 1 zu Quartal t:
Q; = BIP¢/BIP._1+100 — 100. Dann gilt, dass sich die jahresdurchschnittliche Wachstumsrate JDT approximativ (d.h. ohne Beriick-
sichtigung von Joint Effekten u.A.) als gewogener Durchschnitt von Quartalsraten Q, darstellen lasst® :

JDT =0,25Q3 + 0,5Q¢2 + 0,75Q¢.1 + Qi+ 0,75Q¢+1 + 0,5Q+ + 0,25Q143

Die einzelnen Quartalsraten gehen mit unterschiedlicher Gewichtung in die Jahresdurchschnittsrate ein: Das héchste (auf Eins
normierte) Gewicht wird dem ersten Quartal im laufenden Jahr (im Beispiel die Rate Q) zugemessen (25,0%), danach kommen
das Endquartal des Vorjahres bzw. das zweite Quartal im aktuellen Jahr (jeweils 18,75%). Das dritte Quartal hat stets ein Gewicht
von 12,5%. Das zweite Quartal im Vorjahr (Startquartal) und das vierte Quartal im laufenden Jahr haben mit 6,25% das kleinste
Gewicht. Das Gewichtsmuster der Quartalsraten ahnelt damit einer Dreiecksverteilung. Revisionen der amtlichen Ergebnisse fir
das Jahresendquartal und/oder fur die beiden ersten Quartale im Berichtsjahr wirken sich in der jahresdurchschnittlichen Wachs-
tumsrate aufgrund ihres grofien Gewichts besonders deutlich aus.”

Im August 2006 wurden im Zuge der laufenden VGR-Revision u.a. die laufenden Quartalsraten fiir das reale BIP im vierten Quar-
tal 2005 von 0,0 auf 0,3% und im ersten Quartal 2006 von 0,4 auf 0,7% angehoben. Rein rechnerisch fuhrt diese Datenrevision
nach obiger Formel zu einer Erhéhung der jahresdurchschnittlichen Verédnderungsrate des realen Bruttoinlandsprodukts im Jahr
2006 um insgesamt 0,5 Prozentpunkte (= 0,75 x 0,3 + 0,3). Der numerische Einfluss der ibrigen Datenrevisionen ist bei dieser
Beispielsrechnung nicht berticksichtigt worden.

2 Vereinfacht wird hier die Jahresdurchschnittsrate JDT nicht aus Ursprungswerten, sondern aus saison- und kalenderbereinigten Werten berech-
net. Bei Zeitreihen aus den VGR muss in diesem Zusammenhang bericksichtigt werden, dass wegen der unterschiedlichen Gewichte der einzelnen
Jahresabschnitte und der von Jahr zu Jahr schwankenden Zahl der geleisteten Arbeitstage die Jahresdurchschnittsrate der Ursprungswerte von

J;)ener der saison- und kalenderbereinigten Reihe geringfuigig abweichen kann. )
) Fur den Spezialfall Q; = Qu1 = Qu2 = Qus = 0 folgt aus der angegebenen Formel approximativ der statistische Uberhang.

unten denkbar gewesen, wofur z.B. auch der damalige kréf-
tige Rickgang der Aktienkurse gesprochen hétte. Das ifo
Institut hat dann aber die BIP-Prognose flir 2006, die bei der
ifo Mitgliederversammlung im Juni vorgelegt wurde, nicht
zuletzt aufgrund der auBerordentlich guten Ergebnisse des
ifo Konjunkturtests flr das verarbeitende Gewerbe?, das in
Deutschland der »cycle-maker« ist, sogar auf 1,8% herauf-
gesetzt, was auf den ersten Blick recht wenig zu sein scheint,
im Vergleich zur ifo-Dezemberschatzung aber eine deutlich
hdhere konjunkturelle Dynamik, insbesondere im zweiten
Halbjahr 2006, implizierte. Erst im Zuge der laufenden Re-
vision der VGR vom August vergangenen Jahres korrigier-
te die amtliche Statistik die zun&chst vorgelegten laufen-
den BIP-Veranderungsraten fur das vierte Quartal 2005 und
das erste Quartal 2006 nach oben, was c.p. die jahresdurch-
schnittliche BIP-Rate aufgrund des nunmehr deutlich ho-
heren Uberhangs um 0,5 Prozentpunkte steigen lieB. Mit an-
deren Worten: Ware bei der ifo-Prognose im Juni 2006 der
amtliche Rechenstand vom August (statt vom Mai) flir die
beiden oben genannten Quartale berticksichtigt worden, so
hétte sich die damals geschéatzte jahresdurchschnittlich BIP-
Rate fur 2006 rein rechnerisch, d.h. ohne ergdnzende Kor-

7 Im Juni 2006 hatte der ifo Geschéftsklimaindex in der Industrie einen neu-
en temporaren Hochststand erreicht. Zum siebten Mal in Folge hatten sich
die Urteile zur aktuellen Lage der befragten Unternehmen gebessert, auch
die Geschaftsaussichten flr die n&chsten sechs Monate waren guinstiger
als im Vormonat beurteilt worden. Den Testergebnissen zufolge hatte die
Nachfrage splrbar angezogen, und die Auftragsbestande waren merk-
lich gestiegen.

rektur der konjunkturellen Dynamik im Prognosezeitraum,
nicht auf 1,8%, sondern auf 2,3% belaufen, was nahezu
dem im Januar 2007 verdffentlichten amtlichen Endergeb-
nis entsprochen hétte (vgl. Kasten).

Der Prognosefehler bei der jahresdurchschnittlichen Wachs-
tumsrate fUr das reale Bruttoinlandsprodukt kann auch Gber
die Schatzfehler bei den einzelnen BIP-Verwendungskom-
ponenten erklart werden (vgl. Tabelle). Die Binnennachfra-
ge entwickelte sich 2006, anders als in den Vorjahren, recht
kraftig. Im Jahresdurchschnitt hat sie um 1,8% zugenom-
men, das ist der starkste Anstieg seit dem Jahr 2000. Im
Dezember 2005 war mit einer vergleichsweise verhaltenen
Zunahme um lediglich 0,8% gerechnet worden. Der priva-
te Konsum ist nach drei Stagnationsjahren erwartungsge-
maR gestiegen, und zwar um 0,6%. Dies ist sogar noch et-
was mehr als im Dezember 2005 veranschlagt worden war
(+ 0,3%). MaBgeblich fur diese Unterschatzung war jedoch
nicht eine Fehleinschatzung der Spartétigkeit; mit einem
leichten Rickgang der Sparquote war im Dezember 2005
durchaus gerechnet worden. Ausschlaggebend war viel-
mehr der in dieser GréBenordnung nicht vorhergesehene
Anstieg der real verflgbaren Einkommen. Dies lag jedoch
allein am konjunkturell bedingt kréftigeren Zuwachs der Ein-
kommen aus unternehmerischer Tatigkeit einschlieBlich der
per saldo empfangenen Vermdgenseinkommen. Dagegen
sind die Nettoarbeitseinkommen erwartungsgeman real ge-
sunken, und zwar im prognostizierten AusmaB (— 1%). Zwar
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fiel die Anhebung der tariflichen Stundenléhne im Jahr 2006
mit durchschnittlich 1% sogar noch etwas geringer aus als
angenommen (+ 11/2%), dies wurde aber durch eine weni-
ger stark negative Lohndrift zum Teil kompensiert. Zudem
stieg die Beschéaftigung aufgrund der besseren guten Kon-
junktur noch etwas starker als vorhergesehen. Auch der
deutliche Ruckgang der realen monetaren Sozialleistungen
war richtig prognostiziert worden. Die gesetzlichen Alters-
bezlge waren zum dritten Mal in Folge nicht angehoben
worden; auch waren die Leistungen beim Arbeitslosengeld
| infolge sinkender Empféngerzahlen auBerordentlich kré&f-
tig zurlickgegangen.

Die Entwicklung des 6ffentlichen Konsums im Jahr 2006 ist
hingegen unzutreffend eingeschatzt worden. Zwar ging der
Personalabbau weiter, doch deutlich langsamer als erwar-
tet. Und bei den Sachleistungen scheint es zwar nicht in
nominaler, wohl aber in realer Rechnung zu einer spirba-
ren Beschleunigung des Ausgabenzuwachses gekommen
sein. Insgesamt ist der reale 6ffentliche Konsum im abge-
laufenen Jahr um 1,7% gestiegen; im Dezember 2005 war
hingegen noch von einem Rickgang um 0,3% ausgegan-
gen worden. Erfahrungsgemanl kommt es aber gerade bei
diesem Verwendungsaggregat immer wieder zu gréBeren
nachtraglichen Datenrevisionen durch das Statistische Bun-
desamt.8

Prognosen und Prognosefehler fiir das Jahr 2006
Verwendung des Bruttoinlandsproduktsa’

Der seit dem Jahr 2004 zu beobachtende Aufschwung der
Ausrustungsinvestitionen hat sich im Jahr 2006 erwartungs-
gemaB fortgesetzt. Die deutlich steigende Auslastung des
Kapitalstocks generierte einen betréchtlichen Erweiterungs-
bedarf, der der Investitionstatigkeit zusatzlichen Schub ver-
lieh. Auch die seit Anfang 2006 geltende Verbesserung der
Abschreibungsbedingungen flr bewegliche Anlagegtiter, die
einer Absenkung der Kapitalnutzungskosten gleichkommt,
beglnstigte wie vorhergesehen das Investitionsklima. Ins-
gesamt sind die AusrUstungsinvestitionen mit einer jahres-
durchschnittlichen Zuwachsrate von 7,3% gestiegen, das
ist sogar noch etwas mehr als im Dezember 2005 voraus-
geschétzt: + 6,0%). Der Anstieg der Bauinvestitionen ist noch
etwas deutlicher unterschatzt worden. Im Durchschnitt al-
ler Bausparten ergab sich ein Plus von 3,6%; im Dezember

8 So lauteten zum Zeitpunkt der Erstellung der ifo-Dezemberprognose 2005
die Vorjahresraten fiir den realen Staatskonsum fr die ersten drei Quar-
tale 2005: erstes Vierteljahr: — 1,8%, zweites Vierteljahr: — 0,1%, drittes
Vierteljahr: + 0,1%. Nach dem heutigen Datenstand gilt hingegen: erstes
Vierteljahr: — 0,7%, zweites Vierteljahr: + 1,2%, drittes Vierteljahr: + 0,9%.
Auch die bisher veroffentlichten Quartalsergebnisse 2006 durften inzwi-
schen deutlich Uberarbeitet worden sein, denn nach denim November vor-
gelegten amtlichen Angaben belief sich der reale Anstieg des Staatskon-
sums im Durchschnitt der ersten drei Quartale auf knapp 1,1%, also weit
weniger als das jetzt bekannt gegebene Ergebnis flr das gesamte Jahr
2006 in Hohe von 1,7%.

ifo-Dezemberprognose 2005 Statistisches Bundesamt Prognosefehler fiir 2006
Prognosewerte fur 2006 Istwerte fir 2006” Differenz der Wachstumsraten
bzw. -beitrédge
Veranderung Wachstums- | Verdnderung Wachstums- Spalte (3) Spalte (4)
in % gegen- beitrag in in % gegen- beitrag in abzuglich abziglich
tiber dem %-Punkten® tiber dem %-Punkten® Spalte (1) Spalte (2)
Vorjahr Vorjahr
() 2 3 “4) 5)
Inlandsnachfrage 0,8 0,7 1,8 1,7 1,0 1,0
Privater Konsum 0,3 0,2 0,6 0,4 0,3 0,2
Staatlicher Konsum -0,3 0,0 1,7 0,3 2,0 0,3
Ausrustungen 6,0 0,4 7,3 0,5 1,3 0,1
Bauten 0,4 0,0 3,6 0,3 3,2 0,3
Sonstige Anlage-
investitionen 3,7 0,0 5,9 0,1 2,2 0,1
Vorratsveran-
derungen - 0,1 - 0,1 - 0,0
AuBenbeitrag - 0,9 - 0,7 - -0,2
Ausfuhr 7,4 3,0 12,4 5,0 5,0 2,0
Einfuhr 6,0 -2 12,1 -43 6,1 -22
Bruttoinlands-
produkt 1,7 1,7 2,5 2,5 0,8 0,8
¥ In Preisen des Vorjahres. — ® Erste Ergebnisse der Inlandsproduktsberechnung (Januar 2007). — c) Beitrdge der Nach-
fragekomponenten des Bruttoinlandsprodukts (Lundberg-Komponenten). Der Wachstumsbeitrag einer Nachfragekompo-
nente ergibt sich aus der Wachstumsrate gewichtet mit dem nominalen Anteil des Aggregats am Bruttoinlandsprodukt aus
dem Vorjahr. Abweichungen in den Summen durch Runden der Zahlen. Angaben fir das Bruttoinlandsprodukt: Verande-
rung gegenuber Vorjahr in %.

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.
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2005 war die Zuwachsrate auf + 0,4% veranschlagt wor-
den. Ausschlaggebend fur die deutlich bessere Entwicklung
waren die positiven Ergebnisse beim quantitativ dominieren-
den Wohnungsbau (+ 3,6%) bzw. Wirtschaftsbau (+ 4,7 %).
Auch schlug im spéateren Verlauf des Jahres 2006 die au-
Bergewdhnlich milde Witterung als zusétzliches Plus zu Bu-
che, was in der Dezemberprognose 2005, die von Normal-
witterung ausgegangen war, nicht enthalten war. Die Ent-
wicklung der Vorratsinvestitionen ist vom ifo Institut zutref-
fend prognostiziert worden; der Wachstumsbeitrag der Vor-
ratsinvestitionen — bezogen auf das reale BIP — liegt wie
vorausgeschatzt bei 0,1 Prozentpunkten.

Die Dynamik im AuBenhandel fiel im Jahr 2006 noch deut-
lich hdher aus als urspriinglich eingeschatzt: Die Ausfuhr
wurde durch die weltweit robuste Nachfrage nach deutschen
Exportgttern und die enorme Wettbewerbsfahigkeit der
deutschen Unternehmen beflUgelt; dies gilt insbesondere
fur die Lieferungen in die europdischen Nachbarstaaten.
Auch bei der Einfuhr spielte die gute Wirtschaftsverfassung
in Europa eine groBe Rolle. Aufgrund der intraindustriellen
Verflechtung erhéhte sich insbesondere der Import von Vor-
leistungs- und Investitionsgutern. Insgesamt belief sich der
Exportzuwachs im Jahresergebnis 2006 auf 12,4% (ifo-
Dezemberschétzung 2005: + 7,4%). Da die Anstiegsrate der
Einfuhr mit + 12,1% nahe zu gleich grof3 ausfiel (ifo-Dezem-
berschatzung: + 6,0%), steuerte der AuBenbeitrag mit
0,7 Prozentpunkten per saldo ein etwas geringeres Plus zum
Wirtschaftswachstum bei, als urspriinglich geschéatzt wor-
den war (+ 0,9 Prozentpunkte).

Auf dem Arbeitsmarkt hat sich die Lage im Gefolge der
gunstigen konjunkturellen Entwicklung merklich aufgehellt:
Die Zahl der Erwerbstatigen (nach dem Inlandskonzept)
istim Verlauf des vergangenen Jahres saisonbereinigt spur-
bar gestiegen; gegentber 2005 ergab sich im Jahresdurch-
schnitt ein Plus von 0,7%; das ist geringfligig mehr als vom
ifo Institut im Dezember 2005 geschéatzt worden war
(+ 0,6%). Auch die sozialversicherungspflichtige Beschéf-
tigung nahm erstmals wieder zu, und das sogar noch deut-
lich starker als erwartet. Im Juni 2006 waren 26,35 Mill. Ar-
beitnehmer sozialversicherungspflichtig beschéftigt, das
sind 0,7% mehr als vor einem Jahr. In den funf Jahren zu-
vor hatte sich die Zahl der sozialversicherungspflichtig Be-
schéaftigten um insgesamt 1,65 Millionen verringert. Die
durch Arbeitsmarktpolitik geférderte Erwerbstéatigkeit hat
sich im Jahr 2006 leicht erhéht; ausschlaggebend dafir
waren die Arbeitsgelegenheiten, die in der Variante der
Mehraufwandsentschadigung im Jahresdurchschnitt um
60 000 auf 277 000 zugenommen haben. Wahrend die
Férderung von Selbstandigen nach der starken Zunahme
im Zeitraum 2003 bis 2005 im vergangenen Jahr ricklau-
fig war (um insgesamt — 24 000 auf 299 000), hat die For-
derung sozialversicherungspflichtiger Beschéftigung durch
Beschaftigung schaffende MaBnahmen nahezu stagniert

und bei beschaftigungsbegleitenden Hilfen etwas zuge-
nommen (- 2 000 auf 68 000 bzw. + 17 000 auf 110 000)
(vgl. Bundesagentur fir Arbeit 2006, 10).

Die Arbeitslosenzahl ist im Verlauf des Jahres 2006 merk-
lich gesunken. Im Jahresdurchschnitt belief sie sich dem Ur-
sprungswert nach auf 4,487 Millionen; das sind knapp
375 000 weniger als im Jahr 2005. Die Dezemberprogno-
se 2005 war demgegenuber noch deutlich skeptischer ge-
wesen; hier war im Vorjahresvergleich nur mit einem Sinken
der Arbeitslosigkeit in einer GroBenordnung von 150 000
gerechnet worden. Im deutlichen Ruckgang der Arbeitslo-
sigkeit spiegelt sich vor allem der konjunkturell bedingte Auf-
bau sozialversicherungspflichtiger Beschaftigung wider. Zu-
dem ist die Entwicklung in den Herbstmonaten von der au-
Berordentlich milden Witterung beguinstigt worden. Der Ein-
satz der arbeitsmarktpolitischen Instrumente hat den Ruck-
gang der Arbeitslosigkeit im abgelaufenen Jahr noch etwas
verstarkt. Insgesamt ist die Teilnehmerzahl in arbeitsmarkt-
politischen MaBnahmen, denen kurzfristig gesamtwirtschaft-
liche Entlastung zugeschrieben wird, jahresdurchschnitt-
lich um 47 000 auf 1,108 Mill. gestiegen. Der Anstieg der
Entlastung beruht vor allem auf Arbeitsgelegenheiten und
einer starkeren Inanspruchnahme der vorruhestandsahnli-
chen Regelung des § 428 SGB Il (vgl. Bundesagentur fur
Arbeit 20086, 12).

Die Entwicklung der Lebenshaltungskosten wurde im Jahr
2006 von der Entwicklung der Preise flr Haushaltsenergie
und Kraftstoffe dominiert; anders als in den beiden Vorjah-
ren spielten administrierte Preiserhdhungen diesmal keine
groBere Rolle. In der ersten Jahreshaélfte hatte sich die Infla-
tionsrate im Gefolge des damaligen Hohenflugs der Rohdl-
notierungen um die 2%-Marke bewegt; im September er-
reichte sie — der Olpreis war inzwischen wieder auf unter
60 US-Dollar je Barrel gefallen — mit 1,0% ihren Jahrestief-
stand. Alles in allem hat sich die Lebenshaltung im Jahres-
durchschnitt 2006 unter starken monatlichen Schwankun-
gen um 1,7% verteuert, was exakt der im Dezember 2005
vom ifo Institut prognostizierten Jahresinflationsrate ent-
spricht. Wie damals zutreffend erwartet worden war, ist es
2006 im Vorfeld der Mehrwertsteueranhebung aufgrund der
insgesamt verhaltenen Konsumkonjunktur nicht in zahlen-
maBig gréBerem Ausmal zu vorweggenommenen Preiser-
héhungen gekommen.

Fazit

Die Prognosebilanz des ifo Instituts kann sich fur das Jahr
2006 durchaus sehen lassen. Wie im Dezember 2005 er-
wartet worden war, ist es konjunkturellen Verlauf zu einer
deutlichen Zunahme der gesamtwirtschaftlichen Produkti-
on gekommen. Die Stérke des Konjunkturaufschwungs wur-
de dagegen merklich unterschéatzt. Die Prognosefehler bei
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den einzelnen BIP-Teilaggregaten (Konsum, Investitionen
usw.) gingen diesmal alle in die gleiche Richtung, was bei
der jahresdurchschnittlichen Wachstumsrate des realen Brut-
toinlandsprodukts nicht zum Ublichen (zumindest partiel-
len) Fehlerausgleich flhrte, sondern eine Fehlerkumulation
bewirkte. Konsekutiv zu der zu gering veranschlagten Dy-
namik der gesamtwirtschaftlichen Produktion wurde auch
die positive Arbeitsmarktentwicklung unterschatzt. Exakt ist
schlieBlich der jahresdurchschnittliche Anstieg der Verbrau-
cherpreise prognostiziert worden.

Bei nachtraglichen Prognoseevaluationen sollte jedoch nicht
Ubersehen werden, dass sich der Datenkranz aufgrund von
zwischenzeitlich stattgefundenen Revisionen der amtlichen
Statistik in aller Regel anders darstellt als bei der Prognose-
erstellung. Nachtragliche Anderungen des hdherfrequenten
monatlichen bzw. vierteljhrlichen Zahlenmaterials seitens
der Statistischen Amter kénnen allein aufgrund von Uber-
hangseffekten nicht unbetrachtliche Korrekturen an den jah-
resdurchschnittlichen Wachstumsprognosen ausldsen. Zu-
dem ist die Datenlage oftmals untbersichtlich, nicht alle
gewichtigen Konjunkturindikatoren gehen in die gleiche Rich-
tung.® Bei unterschiedlichen Signalen Uber den weiteren
Konjunkturverlauf bleibt es letztlich der Erfahrung des Prog-
nostikers Uberlassen, welches Gewicht zum Prognosezeit-
punkt den einzelnen Indikatoren beigemessen wird, sofern
nicht durch geeignete Aggregation der Einzelindikatoren
ein Gesamtindikator vorliegt, dessen Konjunktursignal ein-
deutiger ist. SchlieBlich braucht es geraume Zeit, bis Ande-
rungen im Wirtschaftsgeschehen als nachhaltiges Ereignis
(und nicht nur als temporares Phanomen) klassifiziert wer-
den koénnen (vgl. Krane 2003).

SchlieBlich sind Konjunkturprognosen immer in betracht-
lichem AusmaR mit Unsicherheit behaftet, was durch die
Angabe von Prognoseintervallen sichtbar gemacht wer-
den konnte, in die die Ublichen Punktschatzungen als Mit-
telwert eingebettet sind. Allerdings nehmen die Intervall-
grenzen, die aus Schatzfehlern der Vergangenheit empi-
risch quantifizierbar sind, mit wachsendem Prognoseho-
rizont rasch zu. Nimmt man z.B. die Dezemberprogno-
sen des ifo Instituts als Basis, so betragt die Spanne fur
ein Prognoseintervall, das mit 95%iger Sicherheit die jah-
resdurchschnittliche Veranderungsrate des realen BIP im
kommenden Jahr abdeckt, derzeit bei knapp + 2 Prozent-
punkten (vgl. Nierhaus 2006, 42 f.). FUr die meisten Prog-
nosekonsumenten kdme eine derart unscharfe Schatzung
wohl kaum in Frage.

9 So hatten sich 2006 die ZEW-Konjunkturerwartungen fur Deutschland,
anders als das ifo Geschéftsklima, nahezu das ganze Jahr hindurch stark
eingetrtbt. Erstim Dezember ist der ZEW-Indikator erstmals wieder etwas
gestiegen; mit — 19,0 Punkten war er jedoch weit entfernt von seinem his-
torischen Mittelwert von 33,7 Punkten (Zeitraum 1991 bis 2006).
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Trotz aller Schwachen sind und bleiben Konjunkturprogno-
sen fUr die Orientierung der Entscheidungstrager von Wirt-
schaft und Politik unentbehrlich. Freilich 18sst sich das Wirt-
schaftsgeschehen aufgrund der sich &ndernden Rahmen-
bedingungen sowie des standigen und teilweise sehr schnel-
len Wandels, dem wirtschaftliches Verhalten unterliegt, trotz
der standigen Weiterentwicklung des prognostischen Instru-
mentariums und der Verbreiterung der statistischen Daten-
basis nicht exakt vorausschéatzen. Niemand hat originares
Zukunftswissen. Wissenschaftlich fundierte Konjunkturprog-
nosen sind denn auch keine Prophezeiungen, sondern be-
dingte Wahrscheinlichkeitsaussagen. Sie beseitigen nicht
die Unsicherheit Uber die Zukuntt, sie tragen aber dazu bei,
die Unsicherheit zu verringern.
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Statistik: Konsequenzen fiir die Konjunkturanalyse

Wolfgang Nierhaus

Das reale Bruttoinlandsprodukt (BIP) ist der wichtigste Indikator fiir Konjunktur und Wirtschafts-
wachstum. In den deutschen Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen (VGR) wurde bisher das
reale BIP in konstanten Preisen eines Basisjahres nachgewiesen (Festpreisbasis). Auf der Grund-
lage der Entscheidung der EU-Kommission vom 30. November 1998 wird bei der anstehenden
groBen VGR-Revision in diesem Friihjahr bei der BIP-Schadtzung nun das Konzept der Vorjahres-
preisbasis eingefiihrt.! Der folgende Beitrag informiert zunachst iiber das neue Rechenverfah-
ren und den Grund des Systemwechsels (vgl. Nierhaus 2004a; 2004b). Danach wird auf einige
Konsequenzen der neuen Volumenrechnung fiir die Konjunkturdiagnose und -prognose einge-

gangen.

Von der Festpreisbasis zur
Vorjahrespreisbasis: Warum
der Wechsel?

Der wichtigste Indikator fur Konjunktur
und Wachstum in einer Volkswirtschaft
ist das Bruttoinlandsprodukt (BIP). Das
BIP misst die im Inland entstandene
Produktion in laufenden Preisen der
jeweiligen Berichtsperiode. Oftmals ist
man aber nicht an der Entwicklung des
reinen Wertaggregats interessiert, das
auch von Preisfluktuationen beeinflusst
wird, sondern ausschlieBlich an der
Bewegung der RealgréBen, d.h. an der
Veranderung der Gutervolumina. Das
nominale Bruttoinlandsprodukt muss zu
diesem Zweck in eine Preis- und in
eine  Mengenkomponente (reales
Bruttoinlandsprodukt) zerlegt werden.
Formal besteht die Aufgabe darin,
einen Wertindex des nominalen BIP
i Q(1,H)P(i,1)/2i Q(i,0)P(i,0), der die lau-
fenden Ausgaben i Q(i,t)P(i,t) in der Be-
richtsperiode t zu den Ausgaben
2i Q(i,0)P(i,0) einer Basisperiode 0 in
Beziehung setzt?, durch geeignete De-
flationierung (d.h. Division) mit einem
Preisindex in einen Mengenindex zu
UberfUhren, der die Entwicklung des
realen Bruttoinlandsprodukts misst. Die
Darstellungen der Mengenkomponen-
te unterscheiden sich im Einzelnen da-
durch, mit welchem Preisindex das no-
minale BIP deflationiert wird, und ob die
Verknipfung mit dem Basiszeitraum di-
rekt (d.h. nur unter Verwendung von Da-
ten der Perioden O und t) oder indirekt
(d.h. durch Verkettung von Daten aus
Teilperioden des Zeitintervalls O bis 1)
geschieht.

In Deutschland wurde die Entwicklung des
realen Bruttoinlandsprodukts bisher an
Hand eines Laspeyres-Mengenindex (Lw)
nachgewiesen:

(1) Lm(t,0) = i Q(i,1)P(i,0)/2i Q(1,0)P(i,0)

Lwm zeigt die ldngerfristige Anderung der
Volumina gegentber der Basisperiode O
auf. Aquivalent lieB sich Lwv als gewoge-
ner Mittelwert der einzelnen Mengen-
messzahlen Q(i,t)/Q(i,0) darstellen, wo-
bei die Gewichte g(i,0) den Ausgabenan-
teilen P(i,00Q(i,0)/=i P(i,0)Q(,0) im Basis-
jahr entsprachen (»fixed-weighted« In-
dex).8 Das reale Bruttoinlandsprodukt als
NiveaugroBe erhielt man im bisherigen
System durch Multiplikation des Mengen-
index Lm(t,0) mit den nominalen Ausga-
ben 2iQ(i,0)P(i,0) im Basisjahr O:

(2) BIPrealt) = Lu(t,0) x 3i Q(i,0)P(,0)
= 3IQ(,HPG,0)

Das reale BIP fUr ein bestimmtes Berichts-
jahr t ergab sich demnach als Summe aus

1 Rechtlicher Anlass fur die Einflhrung der Vorjah-
respreisbasis in den deutschen VGR war die Kom-
missionsentscheidung 98/715/EG vom 30. No-
vember 1998 (zur Klarstellung von Anhang A der
(ESVG-)Verordnung Nr. 2223/96 im Hinblick auf
die Grundsatze zur Preis- und Volumenmessung).
Dieser Rechtsakt schreibt in Grundsatz 3 vor: »Die
auf der elementaren Aggregationsebene abgelei-
teten VolumenmaBe werden mit Gewichten aggre-
giert, die aus dem Vorjahr abgeleitet werden« (Sta-
tistisches Bundesamt 2003, 3).

Mit Q(, t) wird hier die im Jahr t umgesetzte Menge
eines Gutesi (i=1, 2,..., n) bezeichnet, mit P(j, t) der
dazugehdrende Produktpreis.

Es gilt:

L =3 Q(,)P(1,0)/2 Q(1,0)P(1,0) = 3 Q(1,1)/Q(1,0) x g(i,0),
wobei Q(;,1)/Q(i,0) die Mengenmesszahl fir Gut i ist
und g(i,0) = P(,0)Q(1,0)/2 P(i,00Q(,0) der Anteil der
Ausgaben fir Gut i an den Gesamtausgaben im Ba-
sisjahr O darstellt (vgl. Young 1992).

N
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20 Forschungsergebnisse

Modellrechnung 1

Entwicklung des realen Bruttoinlandsprodukts
Festpreisbasis (mit » Substitution Bias«)

Konsumgiiter Investitionsgiter BIP Reales BIP
in in Laspeyres- in Laspeyres- Laspeyres-
Mengen | Preise | Mengen | Preise | jeweiligen Preisen | Mengenindex Preisen Mengenindex Mengenindexa)
Preisen von 2000 | (2000=100) von 2003 | (2003=100) (2003=100)
2000 100,0 6,0 50,0 4,0 800,0 800,0 100,0 765,0 90,7 100,0
2001 102,0 6,1 55,0 35 814,7 832,0 104,0 7911 93,8 103,4
2002 104,0 6,2 60,0 3,1 830,8 864,0 108,0 817,2 96,9 106,8
2003 106,0 6,3 65,0 2,7 8433 896,0 112,0 8433 100,0 110,2
2004 108,0 6,4 70,0 2,3 852,2 928,0 116,0 869,4 103,1 113,6
Verdnderung gegeniiber dem Vorjahr in %
2001 2,0 1,7 10,0 -12,5 1,8 4,0 4,0 3,4 3,4 3,4
2002 2,0 1,6 9,1 -11,4 2,0 3,8 3,8 3,3 3,3 33
2003 1,9 1,6 8,3 -12,9 1,5 3,7 3,7 3,2 3,2 3,2
2004 1,9 1,6 7,7 -14,8 1,1 3,6 3,6 3,1 3,1 3,1
¥ Umbasiert auf das Jahr 2000.

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.

Modellrechnung 1 zeigt exemplarisch die Wirkung einer Aktualisierung des Basisjahres Vorjahrespreisbasis bei der Ermittlung
des realen Bruttoinlandsprodukts (BIP). Zugrunde gelegt wird eine geschlossene Volkswirtschaft; das nominale BIP ergibt sich
aus den laufenden Ausgaben fir Konsumguter und fur Investitionsguter. In der Modellrechnung &ndert sich die Preisstruktur
dahingehend, dass die Preise fur Konsumgiter von Periode zu Periode steigen, wahrend die Preise fir Investitionsglter
permanent sinken.

Wird das reale BIP nach der bisherigen Festpreismethode berechnet, so steigt die Produktion — bei konstant gehaltenen
Preisen des Jahres 2000 — im Zeitraum 2000 bis 2004 um 16,0% (vgl. obere Tabelle., 7. Spalte). Wird die Preisbasis auf das
Jahr 2003 aktualisiert, so nimmt das reale BIP nur noch um 13,6% zu, wie der zur besseren Vergleichbarkeit auf das Jahr 2000
umbasierte Index (2003 = 100) zeigt (vgl. obere Tabelle, 10. Spalte). MaRgeblich hierfir ist, dass die Investitionsgitervolumina
(des Jahres 2000) nunmehr mit den niedrigeren Preisen des Jahres 2003 bewertet werden, was ihr Indexgewicht von 25,0 auf
17,6% reduziert (vgl. Abb. 1). Auch die jahrlichen Verénderungsraten fallen dadurch nun kleiner aus. Offensichtlich héngt die
BIP-Entwicklung bei der Festpreismethode von der Wahl des Basisjahres ab, wobei das Wachstum fir Perioden nach dem
jeweiligen Basisjahr aufgrund des ,Substitution Bias* in aller Regel Uberschétzt und fiir Perioden vor dem Basisjahr unterschétzt

wird.

(i=1,..., n) Volumina Q(j,t), die mit konstanten Preisen P(i,0)
eines Basisjahrs 0 bewertet wurden (Festpreisbasis).4

Nachteilig am bisherigen Festpreis-Verfahren war, dass der
Laspeyres-Mengenindex mit konstanten Gewichten operier-
te, die mit zunehmendem Abstand von der Basisperiode
an Gultigkeit verlieren konnten. Das AusmaB der Verzer-
rung war umso groBer, je deutlicher sich die Preis- und Men-
genrelationen’ zwischenzeitlich geandert hatten (»Substi-
tution Bias«, vgl. Kasten 1). Das Statistische Bundesamt hat
bisher derartig methodisch bedingte Mangel beim Nachweis
des realen BIP auf Festpreisbasis dadurch reduziert, dass
es das Basisjahr (derzeit noch das Jahr 1995) relativ hau-
fig, und zwar in einem Funf-Jahres-Rhythmus, aktualisier-
te. Das Vorzeichen hierdurch bedingter Revisionen der rea-

4 Konkret wurde das BIP in konstanten Preisen vom Statistischen Bundes-
amt derart ermittelt, dass auf moglichst niedrigem Aggregationsniveau die
Wertangaben eines Jahres t flr einzelne Gutergruppen mit Preisindizes de-
flationiert wurden, die auf das jeweilige Basisjahr bezogen waren. Die Sum-
me der so berechneten realen Teilaggregate ergab das reale BIP. Der in
der deutschen VGR nachrichtlich ausgewiesene Preisindex des BIP (BIP-
Deflator) vom Paasche-Typ Pp(t) = 3 P(i,H)Q(,1)/2; P(,0)Q(,1) folgte implizit
aus der Division des nominalen BIP durch das so ermittelte reale BIP.
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len Entwicklung war in den deutschen VGR nicht eindeutig,
das Ausmabf fiel (mit Ausnahme der Ergebnisse fir Ost-
deutschland in den ersten Jahren nach der Wiedervereini-
gung) insgesamt vergleichsweise gering aus.

Nachtragliche Revisionen der historischen Entwicklung rea-
ler Aggregate lassen sich jedoch bei einer zeitndheren Vo-
lumenrechnung vermeiden. Sowohl das 1993 revidierte Sys-
tem of National Accounts als auch das Europaische System
Volkswirtschaftlicher Gesamtrechnungen (ESVG1995) emp-
fehlen denn auch, zur Messung der kurzfristigen jéhrilichen

5 Hierzu ein Beispiel: Sachguter und Dienstleistungen, die Uberdurchschnitt-
lich nachgefragt werden, haben Ublicherweise Preise, die unterdurchschnitt-
lich steigen oder sogar sinken. Bei einer Aktualisierung der Preisbasis nimmt
deshalb das Indexgewicht dieser Glter ab, was dazu flhrt, dass das rea-
le BIP auf neuer Preisbasis im Vergleich zur alten Preisbasis langsamer
steigt. Das Problem deutlich veranderter Preis- und Mengenrelationen in
den deutschen VGR wurde bei EDV-Gtern (z.B. Personal Computer) vi-
rulent; rechentechnisch in jingster Zeit noch verstarkt durch die Einfih-
rung hedonischer Indizes zur verbesserten Erfassung von Qualitatsénde-
rungen in der Preisstatistik. Die verbesserte Erfassung von Qualitatsstei-
gerungen lasst bei [T-Produkten die Preiskomponente rascher sinken und
— bei gegebenen nominalen Umséatzen — die Mengenkomponente schnel-
ler zunehmen.
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Abb. 1

Fiktive Ausgabenanteile des Jahres 2000 bei
wechselnden Preisbasisjahren (Modellrechnung)

jahrs andert naturgemaB nichts an den
numerischen Werten der Kettenglieder
Lm(t,t-1), es dient — anders als ein Preisba-
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Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.

Anderung der Mengenkomponente des BIP mdglichst ak-
tuelle Preisstrukturen zu verwenden. Die langerfristige An-
derung des realen BIP sollte durch Verkettung der jahrlichen
Volumenanderungen berechnet werden. Der Freiheitsgrad
besteht in einem derartigen System nur noch darin, den In-
dextyp fUr die jahrliche Volumensanderung auszuwahlen.
Wahrend sich z.B. die USA und Kanada fUr einen Fisher-
Mengenindex entschieden haben, wird in Deutschland (und
in anderen EU-Mitgliedstaaten) auf der Grundlage der Kom-
missionsentscheidung vom 30. November 1998 ein Laspey-
res-Mengenindex Lm verwendet (was eine Preismessung
nach Paasche impliziert):

(3) Lm(t,t-1) = =i Q,HP(,t-1)/Zi Q(1,t-1)P(i,t-1)

Lm misst die kurzfristige Anderung der Volumina in konstan-
ten Preisen des Vorjahres t-1, das Volumen in Vorjahresprei-
sen i Q(,HP(i,t-1) wird hierzu durch den Nominalwert des
Vorjahres 2iQ(i,t-1)P(i,t-1) dividiert (Vorjahrespreisbasis).6
Durch fortlaufende Verkettung (d.h. Multiplikation) der ein-
zelnen Indexwerte Lm miteinander erhalt man einen Ketten-
mengenindex vom Laspeyres-Typ KLm(t,0), der die langer-
fristige Verdnderung des realen BIP in einem beliebig ge-
wahlten Zeitintervall [0,1] zeigt.” Der Ausdruck hierfUr lautet:

(4) KLm(t,0) = Mket,..t Lu(k,k=1) x 100 = KLm(t-1,0) x Lm(t,t-1)

Der erste Wert der Kette KLm(0,0) im so genannten Refe-
renzjahr O wird gleich 100 gesetzt. Die Wahl des Referenz-

6 Ly lasst sich auch als gewogener Mittelwert der einzelnen Mengenmess-
zahlen Q(;,)/Q(i,t-1) darstellen, wobei die Gewichte g(i,t-1) nunmehr den
aktuellen Ausgabenanteilen P(i,t-1)Q(i,t-1)/%; P(i,t-1)Q(i,t-1) aus dem Vor-
jahr t-1 entsprechen.

7 Aquivalent kann der verkettete Laspeyres-Mengenindex KL dadurch er-
mittelt werden, dass ein Index des nominalen BIP mit Hilfe eines verket-
teten Paasche-Preisindex KPp deflationiert wird. Die Indexformel hierfir
lautet: KPp(t,0) = KPp(t-1,0) x Pp(t,t-1) mit KPp(0,0) = 100.

sisjahr bei der Festpreismethode — lediglich
als »Referenzpunkt«. Auch im neuen System
kann das reale BIP als NiveaugréBe darge-
stellt werden. Die Absolutwerte werden als
verkettete Volumenangaben zum Referenz-
Jahr O bezeichnet. Formal erhalt man ver-
kettete Angaben fur das BIP (oder fur Teil-
aggregate mit Ausnahme von SaldengréBen
mit wechselnden Vorzeichen wie Vorratsver-
anderungen und AuBenbeitrag), indem der
Kettenindex KLm(t,0) mit den Ausgaben
2iQ(i,0)P(i,0) im Referenzjahr multipliziert und
durch 100 dividiert wird:

2004

(5) KBIPreal(t) = [KLmi(t,0)/100] x i Q(i,0)P(i,0)

Die beiden durch die Gleichungen (4) bzw.
(5) definierten Zeitreihen KLw(t,0) bzw. KBIPreal(t) sind natur-
gemaR identisch, was die prozentualen Veranderungsraten
gegenuiber dem Vorjahr oder auch anderen Perioden an-
betrifft, da sie sich nur im Skalierungsfaktor ZiQ(i,0)P(i,0) von-
einander unterscheiden.

Auswirkungen der Revision auf die
Konjunkturanalyse

Der Vorteil des bisherigen Festpreis-Verfahrens fur die Kon-
junkturdiagnose und -prognose bestand zunéchst darin,
dass es rechentechnisch einfach gehalten und schlissig
zu interpretieren war. Die Ergebnisse in konstanten Preisen
eines Basisjahres waren additiv konsistent, d.h. Aggregate
waren die Summe ihrer Bestandteile. Mit den Angaben in
konstanten Preisen eines Basisjahres konnte gerechnet wer-
den wie mit WertgroBen in jeweiligen Preisen; die Bildung
von realen Summen oder Differenzausdriicken war auf je-
der Aggregationsstufe moglich. Die additive Konsistenz der
bisherigen Volumenrechnung war aus Sicht des Konjunk-
turanalytikers besonders wichtig, weil sich iterativ-analyti-
sche wie auch dkonometrische Prognosen des realen BIP
in aller Regel aus der Aufsummierung separat geschéatzter
Komponenten der Entstehungs- bzw. Verwendungsseite er-
gaben (vgl. im Detail Nierhaus und Sturm 2003).

Der Wechsel zur Vorjahrespreisbasis in den deutschen
Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen folgt konzep-
tionell den Empfehlungen der internationalen SNA. Durch
die jahrliche Aktualisierung der Preisbasis wird ein mogli-
cher »Substitution Bias« bei der Berechnung des realen
BIP, der ein gravierender Nachteil der bisherigen Festpreis-
methode war, automatisch ausgeschaltet (vgl. Modellrech-
nung 2). Die Wachstumsraten des realen BIP und seiner
entstehungs- bzw. verwendungsseitigen Komponenten

58. Jahrgang - ifo Schnelldienst 5/2005
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Modellrechnung 2

Entwicklung des realen Bruttoinlandsprodukts
Vorjahrespreisbasis (ohne »Substitution Bias«)

Konsumgiiter Investitionsgiiter BIP Reales BIP
in Verkettete Verketteter Verkettete Verketteter Verketteter
Mengen | Preise | Mengen | Preise | jeweiligen Volumina Laspeyres- Volumina Laspeyres- Laspeyres-
Preisen | Referenzjahr | Mengenindex | Referenzjahr | Mengenindex | Mengenindex®
2000 (2000=100) 2003 (2003=100) (2003=100)
2000 | 100,0 6,0 50 4,0 800,0 800,0 100,0 756,9 89,8 100,0
2001 102,0 6,1 55 3,5 814,7 832,0 104,0 787,2 93,3 104,0
2002 104,0 6,2 60 3,1 830,8 862,3 107,8 815,9 96,8 107,8
2003 | 106,0 6,3 65 2,7 843,3 891,3 11,4 843,3 100,0 11,4
2004 | 108,0 6,4 70 23 852,2 918,9 114,9 869,4 103,1 114,9
Veranderung gegeniiber dem Vorjahr in %
2001 2,0 1,7 10,0 -12,5 1,8 4,0 4,0 4,0 4,0 4,0
2002 2,0 1,6 9,1 -11,4 2,0 3,6 3,6 3,6 3,6 3,6
2003 1,9 1,6 8,3 -12,9 1,5 3,4 3,4 3,4 3,4 3,4
2004 1,9 1,6 7,7 -14,8 1,1 3,1 3,1 3,1 3,1 3,1
@ Umbasiert auf das Jahr 2000.

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.

Modellrechnung 2 zeigt, dass auf Vorjahrespreisbasis der ,Substitution Bias“ ausgeschaltet ist; die Veranderungsrate des
realen BIP betragt im Zeitraum 2000 bis 2004 — unabhéngig von der Wahl des Referenzjahrs — stets 14,9%. Die Riickbasierung
des Index (2003 = 100) auf das Jahr 2000 reproduziert folgerichtig den origindren Index auf der Basis 2000 (vgl. obere Tabelle,
10. und 7. Spalte). Die Wachstumsrate des realen BIP fir das Jahr 2001 ist deckungsgleich dem Ergebnis nach der Fest-
preismethode (in konstanten Preisen des Jahres 2000), wahrend die Wachstumsrate fur 2004 mit dem Festpreis-Ergebnis
Ubereinstimmt, das auf Preisbasis 2003 berechnet wurde. Die verketteten Volumina (zum Referenzjahr 2000 oder 2003, vgl.
obere Tabelle, 6. und 8. Spalte) wurden schlieRlich durch Fortschreibung der nominalen BIP-Werte der Jahre 2000 bzw. 2003

mit den entsprechenden verketteten Laspeyres-Mengenindizes generiert.

sind nunmehr unabhangig vom jeweiligen Referenzjahr;
Korrekturen an der Historie realer Aggregate aufgrund ei-
nes Wechsels des Preisbasisjahres entfallen zuktnftig. Er-
génzend schreibt das amerikanische Bureau of Economic
Analyses: »By minimizing substitution bias, the chain-type
measures of real GDP growth also improve analyses of
long-term issues, such as productivity, returns to invest-
ment, and the growth potential for the economy« (Lande-
feld, Moulton und Vojtech 2003, 9).

Allerdings gibt es im neuen VGR-System auch gravie-
rende Nachteile: Verkettete Volumina lassen sich nicht
mehr als Angaben in konstanten Preisen interpretieren,
da sie nicht allein durch Mengen&nderungen bestimmt
werden. Auch sind verkettete Volumenwerte — mit Aus-
nahme der Angaben flr das Referenzjahr O und dem ers-
ten darauf folgenden Jahr8 — aufgrund der wechselnden
Gewichtung additiv inkonsistent. Mit anderen Worten: Die
Summe der verketteten Volumenwerte der BIP-Entste-
hungs- und Verwendungsseite ergibt nicht den Wert des
verketteten realen Bruttoinlandsprodukts. Das Gleiche gilt
fUr verkettete Zwischenaggregate bzw. fUr verkettete
raumliche Aggregate (Bund/Lander/EWU-Ebene). Die

8 FUr das erste Jahr, das dem Referenzjahr O folgt, entspricht der verkette-
te Volumenwert KBIPrea(1) dem in konstanten Preisen des Vorjahres be-
rechneten Volumen %, Q(j,1) P(i,0).

ifo Schnelldienst 5/2005 - 568. Jahrgang

Nichtadditivitat kommt umso starker zum Tragen, je wei-
ter die Berichtsperiode von der Referenzperiode entfernt
ist. Im Allgemeinen entsteht ein Residuum (= Differenz
zwischen dem direkt ermittelten verketteten realen BIP
und der Summe der verketteten Volumenangaben der
BIP-Komponenten). Die Residuen sind von der Wahl des
Referenzjahrs und vom jeweiligen Disaggregationsgrad
abhéngig. Nur im jeweiligen Referenzjahr und im darauf
folgenden Jahr sind die Residuen null (vgl. Modellrech-
nung 3). FUr die Konjunkturanalyse hat die additive Inkon-
sistenz betrachtliche Konsequenzen, flr die fallweise spe-
zifische Losungen gefunden werden mussen. Einige An-
sétze sollen hier vorgestellt werden:

e Um dem Problem der Nichtadditivité4t wenigstens zum
Teil abzuhelfen, wird das Statistische Bundesamt ergén-
zend unverkettete Absolutwerte des realen Bruttoinlands-
produkts (und seiner Komponenten) in orjahrespreisen
ausweisen. Hierzu wird der Mengenindex Lm(t,t-1) mit
dem nominalen BIP des Vorjahres i Q(i,t-1)P(i,t-1) mul-
tipliziert:

(6) BIPreal(t) = Lm(t,t-1) X Sict,..n Q(i,t-1)P(i,t-1)
= Sict,.0 QL HPGE1)

Diese Rechenvorschrift generiert eine Sequenz von ad-
ditiv konsistenten Volumina in konstanten Preisen des
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Modellrechnung 3

Entwicklung des realen Bruttoinlandsprodukts
Vorjahrespreisbasis und additive Inkonsistenz

Referenzjahr 2002
Konsumgut 1 Konsumgut 2 Investitionsgut 1 Investitionsgut 2 Bruttoinlands-
produkt in
Mengen Preise Mengen Preise Mengen Preise Mengen Preise jeweiligen
Preisen
2000 300,0 6,0 200,0 4,0 100,0 6,0 50,0 4,0 3400,0
2001 310,0 6,1 195,0 43 104,0 59 60,0 3,6 3559,1
2002 320,0 6,2 190,0 4,6 108,0 58 70,0 3,2 3708,4
2003 330,0 6,3 185,0 4,9 113,0 5,7 85,0 2,8 3867,6
2004 340,0 6,4 180,0 53 118,0 5,6 100,0 2,5 4040,8
Konsumausgaben Investitionsausgaben Bruttoinlandsprodukt Residuum?®
in Verketteter Verkettete in Verketteter Verkettete Verketteter Verkettete in %
Periode | jeweiligen Paasche- Volumina jeweiligen Paasche- Volumina Paasche- Volumina des
Preisen Preisindex (Referenz- Preisen Preisindex (Referenz- Preisindex (Referenzjahr realen
(2002 = 100) | jahr 2002) (2002 = 100) | jahr 2002) (2002 = 100) 2002) BIP
2000 2600,0 93,7 27745 800,0 108,9 734,6 97,1 35009 | -8,3 -0,2
2001 27295 96,9 2817,2 829,6 104,6 793,4 98,6 36079 | -2,7 -0,1
2002 2858,0 100,0 2858,0 850,4 100,0 850,4 100,0 3708,4 0,0 0,0
2003 2985,5 103,1 2897,0 882,1 95,1 927,4 101,1 3824,4 0,0 0,0
2004 3130,0 106,7 2934,4 910,8 90,9 1001,5 102,8 39322 | -3,7 -0,1
Referenzjahr 2004
Konsumausgaben Investitionsausgaben Bruttoinlandsprodukt Residuum®
in Verketteter Verkettete in Verketteter Verkettete Verketteter Verkettete in %
Periode | jeweiligen Paasche- Volumina jeweiligen Paasche- Volumina Paasche- Volumina des
Preisen Preisindex (Referenz- Preisen Preisindex (Referenz- Preisindex (Referenzjahr realen
(2004 = 100) | jahr 2004) (2004 = 100) | jahr 2004) (2004 = 100) 2004) BIP
2000 2600,0 87,9 2959,5 800,0 119,7 668,1 94,5 3597,6 | -30,1 -0,8
2001 27295 90,8 3005,1 829,6 115,0 7215 96,0 3707,6 | -19,0 -0,5
2002 2858,0 93,7 3048,6 850,4 110,0 773,4 97,3 3810,8 | -11,1 -0,3
2003 2985,5 96,6 3090,2 882,1 104,6 843,4 98,4 3930,0 | -35 -0,1
2004 3130,0 100,0 3130,0 910,8 100,0 910,8 100,0 4040,8 0,0 0,0
¥ Differenz zwischen dem realen Bruttoinlandsprodukt und der Summe aus realen Konsum- und Investitionsausgaben (jeweils verkettete
Volumina).

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.

Modellrechnung 3 zeigt, dass die Summe der verketteten Verwendungskomponenten in der Regel nicht das nach der gleichen
Methode direkt ermittelte BIP ergibt (additive Inkonsistenz). Im Allgemeinen entstehen RestgréRen (Residuen), die von der
Wahl des Basisjahrs und vom Disaggregationsgrad abhangig sind. Im Beispiel setzt sich das nominale Bruttoinlandsprodukt
vereinfacht aus den Ausgaben fir zwei Teilgitergruppen (Konsumguter und Investitionsgiter) zusammen. Jede Teilgitergruppe
besteht wiederum aus zwei Waren (Konsumgut 1 und Konsumgut 2 bzw. Investitionsgut 1 und Investitionsgut 2). Der Nachweis
der realen GroRen (verkettete Volumina) erfolgt zunachst auf Basis des fiktiven Referenzjahres 2002, danach auf Basis des
Jahres 2004. Der Vollstandigkeit halber werden auch die Deflatoren fur die beiden nominalen Teilaggregate bzw. fur das BIP
(verkettete Preisindizes nach Paasche) angegeben.

Wahlt man als Referenzzeitraum das Jahr 2002, so ergibt die Summe der realen Konsum- bzw. Investitionsausgaben z.B. fur
das Jahr 2000 gerundet einen Wert von 3 509,2 (= 2 774,5 + 734,6), wahrend sich der Betrag fur das gesondert berechnete
reale BIP auf 3 500,9 belauft. Folglich ergibt sich ein Differenzbetrag (Residuum) in Héhe von — 8,3 oder — 0,2% des realen BIP.
In den Jahren 2003 und 2004 sind die realen Summenwerte mit dem direkt berechneten realen BIP deckungsgleich, die
Residuen sind null. Wird hingegen das Jahr 2004 als Referenzzeitraum gewahlt, so beléduft sich die Summe der realen Konsum-
bzw. Investitionsausgaben im Jahr 2000 nunmehr auf 3 627,6 (=2 959,65 + 668,1), wahrend das direkt ermittelte reale BIP
3 597,6 betragt. Der Differenzbetrag hat sich demzufolge auf — 30,1 erhoht (- 0,8% des realen BIP), was zeigt, dass die
Residuen bei Veranderungen der Preisstrukturen mit wachsendem zeitlichem Abstand von der Referenzperiode gréRer werden.

e Aufgrund der verdnderten mathematischen Eigenschaf-
ten der neu berechneten Volumenaggregate sind im
neuen deutschen System Volkswirtschaftlicher Gesamt-

Vorjahres. Die Ausdricke i Q(i,t)P(i,t- 1) kdnnen allerdings
nicht zeitlich miteinander verglichen werden, da die Preis-
basis der einzelnen Elemente von Periode zu Periode
wechselt; der Nachweis von Veranderungsraten ist des-
halb nicht zweckméBig.? 9 Fiir t-1 bestimmt sich das reale BIP nach: BIPral(t-1) = SQ(,t-1)P(,1-2).

58. Jahrgang - ifo Schnelldienst 5/2005
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Modellrechnung 4

Entwicklung des realen Bruttoinlandsprodukts
Vorjahrespreisbasis und Wachstumsbeitrage
Referenzjahr 2002
Konsumausgaben Investitionsausgaben Bruttoinlandsprodukt
Verketteter Verén- Aus- Wachs- Verketteter Veran- Aus- Wachs- Verketteter Veran-
Laspeyres- derung gaben- tums- Laspeyres- derung gaben- tums- Laspeyres- derung
Mengen- gegen anteil des beitrag Mengen- gegen anteil des beitrag Mengen- gegen
index Vorjahr | Vorjahres zum index Vorjahr Vorjahres zum index Vorjahr
(2002=100) in % in % realen BIP | (2002=100) in % in % realen BIP | (2002=100) in %%
in %- in %-
Punkten Punkten
2000 97,1 - - - 86,4 - - - 94,4 -
2001 98,6 1,5 76,5 1,2 93,3 8,0 235 1,9 97,3 3,1
2002 100,0 1,4 76,7 11 100,0 7,2 233 1,7 100,0 28
2003 101,4 1,4 771 1.1 109,1 9,1 22,9 21 103,1 3,1
2004 102,7 1,3 77,2 1,0 117,8 8,0 22,8 1,8 106,0 2,8
Referenzjahr 2004
Konsumausgaben Investitionsausgaben Bruttoinlandsprodukt
Verketteter Verén- Aus- Wachs- Verketteter Veran- Aus- Wachs- Verketteter Veran-
Laspeyres- derung gaben- tums- Laspeyres- derung gaben- tums- Laspeyres- derung
Mengen- gegen anteil des beitrag Mengen- gegen anteil des beitrag Mengen- gegen
index Vorjahr Vorjahres zum index Vorjahr Vorjahres zum index Vorjahr
(2004=100) in % in % realen BIP | (2004=100) in % in % realen BIP | (2004=100) in %%
in %- in %-
Punkten Punkten
2000 94,6 - - - 73,4 - - - 89,0 -
2001 96,0 1,5 76,5 1,2 79,2 8,0 235 1,9 91,8 3,1
2002 97,4 1,4 76,7 11 84,9 72 233 1,7 94,3 28
2003 98,7 1,4 771 1.1 92,6 9,1 22,9 21 97,3 3,1
2004 100,0 1,3 77,2 1,0 100,0 8,0 22,8 1,8 100,0 2,8
? Das Wachstum des realen Bruttoinlandsprodukts ergibt sich aus den Wachstumsbeitrdgen der Konsum- bzw. Investitionsausgaben. Der
Wachstumsbeitrag einer Komponente ergibt sich aus der Wachstumsrate, gewichtet mit dem jeweiligen nominalen Ausgabenanteil aus dem
Vorjahr. Abweichungen in den Summen durch Runden der Zahlen.
Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.
Modellrechnung 4, die auf dem Zahlenbeispiel der Modellrechnung 3 aufbaut, zeigt, dass sich auf Vorjahrespreisbasis die
Wachstumsbeitrége der BIP-Komponenten (im Beispiel: Konsumausgaben und Investitionsausgaben) aus dem Produkt der
jeweiligen Veranderungsraten und den nominalen Ausgabenanteilen (des Vorjahres) errechnen lassen. Wie die Veranderungs-
raten sind auch die numerischen Werte der Wachstumsbeitrage unabhangig von der Wahl des Referenzjahrs.

rechnung viele gewohnte VerknUpfungen nicht mehr Wachstumsraten der (s = 1,.., r) BIP-Komponenten

zuléssig. So ist die Berechnung von makroékonomi- Lms(t,t-1) darstellen lasst.10 Die Gewichte Gs(t-1) ent-

schen Quoten (z.B. der Anteil des privaten Konsums sprechen nunmehr aber den Anteilen der nominalen

bzw. der Anteil der Investitionen am BIP usw.) sinnvol- Komponenten am nominalen BIP des Vorjahrs (nomi-

lerweise nur noch nominal, d.h. in laufenden Preisen, nale Ausgabenanteile):

oder aber als unverkettete Absolutwerte, d.h. in Prei-

sen des jeweiligen Vorjahrs, moglich, da sich nur dann (7) [Lmt,t-1)-1] X 100 = Ss=1,.r [Lms(t,t-1) -1] X Gs(t-1) x 100

die jeweiligen Quoten ohne Rest zu 100 aufaddieren

lassen. Daraus folgt fur den gesuchten Wachstumsbeitrag in Pro-

zentpunkten einer beliebigen realen BIP-Komponente s

¢ Infolge der Nichtadditivitat verketteter Volumina mus- (vgl. Modellrechnung 4) der Ausdruck (vgl. Tuke 2002, 28):

sen zudem fur die im herkdmmlichen Festpreissys-

tem relativ einfach zu berechnenden Wachstumsbei- (8) [Lms(t,t-1) -1] x Gs(t-1) x 100 s=1,..,r

trdge von Teilaggregaten (privater Konsum, Investitio-
nen usw.) des realen BIP neue Formeln gefunden wer-

) e 9 . . 10 Der Einfachheit halber werden bei dieser Beweisskizze die Vorratsinves-
den. Der Grundgedanke hierfur ist, dass sich die pro- titionen den Bruttoanlageinvestitionen zugeschlagen, fiir die sich auf der
zentuale Wachstumsrate des realen Bruttoinlandspro— Verwendungsseite des BIP ein verketteter Laspeyres-Mengenindex kons-

. truieren lasst. Auf der Entstehungsseite gilt der Gedankengang exakt fur
dukts Lm(t,t-1) x 100-100 als gewogenes Mittel der die Aggregate der Bruttowertschopfung,

ifo Schnelldienst 5/2005 - 568. Jahrgang
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Fir das unmittelbar einem Referenzjahr nachfolgende
Jahr stimmen die nach dieser Formel ermittelten
Wachstumsbeitrage mit den herkdmmlichen Ergebnis-
sen des Festpreisansatzes Uberein, da im Referenzjahr
die nominalen Ausgabenanteile mit den realen iden-
tisch sind.

Formel (7) kann man naturgem&f auch zur Berechnung
von Veranderungsraten beliebiger nutzerdefinierter Zwi-
schenaggregate verwenden, fUr die vom Statistischen
Bundesamt keine gesonderten verketteten Ergebnisse
auswiesen werden. Die Veranderungsrate Lw,a+g(t,t-1)
eines beliebigen realen Aggregats (A+B)real im Jahr t er-
gibt sich demzufolge aus den Anderungsraten seiner Be-
standteile Lma bzw. Lm,s, gewogen mit den nominalen
Anteilen Ga bzw. Gs des Vorjahrs t-1:

Lm@a+B)(t,t-1) = Lma(t,t-1) x Ga(t-1) + Lms(t,t-1) x Ga(t-1)

Die dazugehdrenden verketteten Volumenangaben
(A+B)real(t) erhalt man aus der (sukzessiven) Multiplikati-
on, d.h. Verkettung der Veranderungsraten Lwm,a+8)(t,t-1)
mit dem Nominalwert des Summenaggregats A(Q) + B(0)
im Referenzjahr O (vgl. Whelan 2000):

(A+B)real(t) = TIk=1...t Lma+B(k,k-1) X [A(O) + B(0)]

Mit Hilfe der nominalen Ausgabenanteile des Vorjah-
res lassen sich schlieBlich disaggregierte 7-Schritt
Prognosen fur die Wachstumsrate des realen Brutto-
inlandsprodukts (unter Einschluss einer impliziten
Schatzung des Residuums) generieren (vgl. Landefeld,
Moulton und Vojtech 2003, 12 ff.). Da in Deutschland
bereits im Januar die Ausgabenanteile des Vorjahres
t-1 vom Statistischen Bundesamt verdffentlicht wer-
den, kdnnen bereits vorhandene Prognosen von Ver-
anderungsraten realer Teilkomponenten zumindest flr

Kasten:

das laufende Jahr t mit Hilfe der nominalen Vorjahres-
anteile ohne Aggregationsfehler zur Veranderungsra-
te des realen BIP zusammengewichtet werden. Die
Schéatzung des Residuums im Jahr t ergibt sich dann
implizit aus der Differenz der Summe der prognosti-
zierten realen Verwendungskomponenten (privater
Konsum, Bruttoinvestitionen usw.) und des Uber die
nominalen Ausgabenanteile (aus dem Jahr t-1) hoch-
geschatzten realen BIP. FUr eine entsprechende BIP-
Prognose flir das Folgejahr t+1 erfordert dieser Ansatz
allerdings eine erganzende Schéatzung der nominalen
Ausgabenanteile im Jahr t. In aller Regel durfte des-
halb ein zuséatzlicher Aggregationsfehler bei der Prog-
nose des BIP fUr das Jahres t+1 nicht zu vermeiden
sein, selbst wenn die realen Ver&dnderungsraten der
einzelnen BIP-Komponenten fehlerlos prognostiziert
worden waren. Andere denkbare Ansatze zur disag-
gregierten Prognose des realen BIP bestinden darin,
das Residuum gleich null zu setzen, was freilich nur in
unmittelbarer zeitlichen Nahe zum Referenzjahr zulas-
sig ware, oder aber die Zeitreihe der Residuen mit Hil-
fe statistischer Methoden fortzuschreiben.

Fazit

In diesem Fruhjahr wird in den deutschen VGR zur Berech-
nung des realen Wirtschaftswachstums die Methode der
\orjahrespreisbasis eingefihrt, die das bisherige Festpreis-
verfahren abl6st. Der Nachweis von realen Ergebnissen auf
Vorjahrespreisbasis wird sich fur das friihere Bundesgebiet
voraussichtlich auf den Zeitraum 1970 bis 1991 erstrecken,
fUr Gesamtdeutschland erfolgt der Nachweis ab 1991. Un-
mittelbarer rechtlicher Anlass flUr den Systemwechsel ist
die Kommissionsentscheidung 98/715/EG. Die EU-weiten
Harmonisierungsbemuhungen stehen politisch im Zusam-
menhang mit dem Stabilitats- und Wachstumspakt von

Abkehr von der Festpreisbasis — Erfahrungen in den USA und in Japan

In den USA hat das Bureau of Economic Analysis (BEA), das mit der Erstellung der VGR betraut ist, das reale BIP bis Ende
1995 auf Basis eines Laspeyres-Mengenindex berechnet, was dem in Deutschland bisher verwendeten Festpreisverfahren
entspricht. Anfang 1996 wurde die Berechnung auf einen verketteten Fisher-Mengenindex mit jahrlich wechselnden Gewichten
umgestellt. Die Neuberechnung zeigte, dass das durchschnittliche Wirtschaftswachstum auf Festpreisbasis zwischen 1982 und
1987 um 0,3 Prozentpunkte unterschétzt worden war; auf Basis des Fisher-Kettenindex stieg die durchschnittliche reale BIP-
Rate in diesem Zeitraum von 2,8 auf 3,1% p.a. Gleichzeitig ist zwischen 1987 und 1994 das Wachstumstempo auf Fest-
preisbasis iberschétzt worden; die Rate des realen BIP wurde in diesem Zeitraum von 2,5 auf 2,4% p.a leicht nach unten
korrigiert; im Jahr 1993 betrug die Differenz sogar 0,9 Prozentpunkte (vgl. Abb. 2). Zwischen 1986 und 1988 ergab sich
aufgrund der Nahe zum Basisjahr 1987 kein nennenswerter »Substitution Bias« (vgl. Nierhaus 2001).

In Japan wurde die Berechnung des Wirtschaftswachstums durch das Economic and Social Research Institute (ESRI) im
Dezember 2004 von der Festpreisbasis (1995 = 100) auf die Vorjahrespreisbasis zum Referenzjahr 2000 umgestellt. Wie in
Deutschland wird hierzu ein verketteter Laspeyres-Mengenindex verwendet. Die Rickrechnung reicht gegenwartig bis zum
friheren Preisbasisjahr 1995. Die bisher veréffentlichten Ergebnisse zeigen, dass auf der bisherigen Festpreisbasis das
Wirtschaftswachstum tendenziell dberschétzt wurde. Die jahresdurchschnittliche Wachstumsrate des realen BIP wurde fiir die
Zeitspanne 1995 bis 2003 um 0,2 Prozentpunkte herunterkorrigiert, sie belauft sich jetzt nur noch auf 1,1% p.a. Die grofite
numerische Abweichung ergab sich fur das Jahresergebnis 2003, das dem Ursprungswert nach im Vergleich zur friheren
Festpreisbasis nunmehr mit 1,4% um 1,1 Prozentpunkte niedriger ausfallt (vgl. Abb. 3).

58. Jahrgang - ifo Schnelldienst 5/2005




26 Forschungsergebnisse

100

Abb. 2

Entwicklung des realen Bruttoinlandsprodukts in den USA
im Zeitraum 1982 bis 1994

kene) Preise mit entgegengesetzten Nach-
frage&nderungen reagieren, ist jetzt das ak-
tuelle Wirtschaftswachstum auf Vorjahres-

Veranderungsrate in %

5o preisbasis »automatisch« niedriger als auf

Linke Saule: Berechnung mit Laspeyres-Index (1987=100)

Rechte Saule: Berechnung mit Fisher-Kettenindex (1992=100)

‘ Festpreisbasis.
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In Deutschland sind bisher die Korrekturen

40 des Wachstumstempos bei turnusmaBigen
Aktualisierungen der Preisbasis verhaltnis-
2,0 maBig klein ausgefallen. Die Neuberech-
nung der Volumina auf der Basis von Vor-
0,0 jahrespreisen durfte von daher kein nen-
nenswert anderes numerisches Bild fur die
-20 BIP-Entwicklung mit sich bringen —anders

etwa als in den USA oder in Japan, wo sich

40 zum Teil betréachtliche Korrekturen in einer

1982 1983 1984 1985 1986 1987 1988 1989 1990 1991 1992 1993 1994

Quelle: Bureau of Economic Analysis (BEA).

Abb. 3

Entwicklung des realen Bruttoinlandsprodukts in Japan
im Zeitraum 1995 bis 2003

GroBenordung bis zu 1 Prozentpunkt er-
gaben (vgl. Kasten). Modellrechnungen, die
das Statistische Bundesamt im Jahr 2001
exemplarisch fur den Zeitraum 1991 bis
2000 durchgefuhrt hat, zeigten fur die jahr-

Veranderungsrate in %

liche Veranderungsrate des realen Brutto-

50 inlandsprodukts in den Jahren 1999 und

Linke Saule: Berechnung mit Laspeyres-Index (1995=100)

40 Rechte Saule: Berechnung mit Laspeyres-Kettenindex (2000=100) 40

2000 auf der Basis von Vorjahrespreisen
ein um jeweils /10 Prozentpunkt niedriges
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0,0
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Quelle: Economic and Social Research Institute (ESRI).

2000 2001 2002

1997, der bei Verletzung des staatlichen Defizitziels in ei-
nem Mitgliedsland Sanktionsmechanismen vorsieht so-
wie Ausnahmeregelungen, die vor allem auf die Wachs-
tumsrate des realen Bruttoinlandsprodukts abstellen (vgl.
Statistisches Bundesamt 2003).

Der Wechsel zur Vorjahrespreisbasis folgt konzeptionell den
Empfehlungen der internationalen SNA, wenngleich durch
die Verwendung von Laspeyres-Kettenindizes (anstelle von
Fisher-Kettenindizes wie in den USA). Die Berechnung des
realen Bruttoinlandsprodukts und seiner Komponenten un-
ter Verwendung eines zeitnahen Gewichtungsschemas ver-
meidet Revisionen, die sich bei der bisherigen Darstellung
auf Festpreisbasis bei jedem turnusmaBigen Wechsel des
Basisjahrs aufgrund von negativ korrelierter Preis- und Men-
genveranderungen ergaben (»Substitution Bias«). Sofern
Investoren und Verbraucher auf gestiegene (oder gesun-
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Wachstumstempo als auf herkdmmlicher
Festpreisbasis. In den Jahren 1993 bis
2.0 1998 ergab die Modellrechnung keine nu-

merischen Unterschiede; im Jahr 1992
1.0 schlieBlich erhodhte sich die Wachstums-

rate auf Vorjahrespreisbasis im Vergleich

zur Festpreisbasis um /10 Prozentpunkt.
1,0 Bei den Teilaggregaten des realen BIP er-
gaben sich Rechenzeitraum etwas groBe-
re Abweichungen, wobei sich die quanti-
tativ bedeutsamsten Unterschiede in ei-
ner GréBenordung von + 0,3 Prozentpunk-
ten erwartungsgeman bei den Importen
und den AusrUlstungen zeigten, was sich im deutschen
BIP allerdings weitgehend saldierte (vgl. Mayer 2001,
1037). Aktualisierte Ergebnisse des Statistischen Bundes-
amts aus dem Jahr 2003 liefern fur die Entwicklung der
makrodkonomischen Aggregate keinen wesentlich ande-
ren empirischen Befund (vgl. Statistisches Bundesamt
2003). Insgesamt zeigen die Modellrechnungen, dass sich
auf neuer Vorjahrespreisbasis flr das reale Bruttoinlands-
produkt in Deutschland geringflgig niedrigere jahrliche
Veranderungsraten ergeben kdnnen (jedenfalls in Jahren
nach der letzten Festpreisbasis 1995).

3,0

2003

Der Methodenwechsel hat allerdings erhebliche Konse-
quenzen fUr die Konjunkturdiagnose und -prognose. Auf-
grund der zeitnahen Gewichtungsschemas erhalt die Ana-
lyse nominaler GréBen einen hdheren Stellenwert, die ad-
ditive Inkonsistenz verketteter Volumina erfordert fallwei-
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Ubersicht

Indexformeln in ausgewahlten Industrieldandern

Land

Indexformel fir die
Jahresrechnung

Indexformel fiir die
Vierteljahresrechnung

Deutschland

Verketteter Laspeyres-
Index (2005)

Verketteter Laspeyres-Index
(2005)

Finnland Verketteter Laspeyres- Verketteter Laspeyres-Index
Index (2005) (2005)
Frankreich Verketteter Laspeyres- Laspeyres-Index

Index

Griechenland

Verketteter Laspeyres-
Index

Laspeyres-Index

GroRbritannien

Verketteter Laspeyres-
Index

Verketteter Laspeyres-Index

Italien Verketteter Laspeyres- Verketteter Laspeyres-Index
Index (2005) (2005)

Niederlande Verketteter Laspeyres- Verketteter Laspeyres-Index
Index

Schweden Verketteter Laspeyres- Verketteter Laspeyres-Index
Index

Spanien Laspeyres-Index Laspeyres-Index

USA Verketteter Fisher-Index Verketteter Fisher-Index

Kanada Verketteter Fisher- Verketteter Fisher-Index®
Index®

Australien Verketteter Laspeyres- Verketteter Laspeyres-Index
Index

Neuseeland Verketteter Laspeyres- Verketteter Laspeyres-Index

Index

@ Nur fir die Verwendungsseite des BIP.

Nierhaus, W. (2001), »Wirtschaftswachstum in den
Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen: Ein Vergleich
Deutschland — USA«, ifo Schnelldienst 54(3), 41-51.
Nierhaus, W. (2004a), »Wirtschaftswachstum in den VGR:
Zur Einflhrung der Vorjahrespreisbasis in der deutschen
Statistik«, ifo Schnelldienst 57(5), 28-34.

Nierhaus, W. (2004b), »Zur EinfUhrung der Vorjahres-
preisbasis in der deutschen Statistik — Besonderheiten
der Quartalsrechnunge, ifo Schnelldienst 57(15), 14-21.
Nierhaus, W. und J.-E. Sturm (2003), »Methoden der
Konjunkturprognoses, ifo Schnelldienst 56(4), 7-23.
Schreyer, P. (2004), »Chain Index Number Formulae in
the National Accounts«, 8th OECD-NBS Workshop on
National Accounts, Paris.

Statistisches Bundesamt (2003), Tagungsunterlagen der
Sitzung des Fachausschusses Volkswirtschaftliche Ge-
samtrechnungen am 26. November 2003, TOP 2.1.1,
Einfihrung der Vorjahrespreisbasis, Wiesbaden.

Tuke, A. (2002), »Analysing the effects of annual chain-
linking on the output measure of GDP«, Economic Trends
No. 581, 26-33.

Whelan, K. (2000), »A Guide to the Use of Chain Ag-
gregated NIPA Data«, Finance and Ecconomics Discus-
sion Series 2000-35 (June), 1-20.

Young, A.H. (1992), »Alternative Measures of Change in
Real Output and Prices«, Survey of Current Business
(April), 32-48.

Quelle: Schreyer (2004).

se modifizierte Rechengdnge. Neue Wege mussen auch
bei der disaggregierten BIP-Prognose beschritten werden.
Dies alles erschwert sicherlich zumindest fur einen ge-
wissen Zeitraum die Diagnose und Prognose der konjunk-
turellen Entwicklung.

Gleichwonhl ist der Systemwechsel bei der Volumenmes-
sung richtig und notwendig. Denn mit dem weiteren Vor-
dringen hedonischer Verfahren bei der Erfassung der
Preisentwicklung kénnte im bisherigen Festpreissystem
der »Substitution Bias« zukUnftig an Gewicht gewinnen.
AuBerdem sind nach der Umstellung die Ergebnisse der
deutschen Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen von
der Methodologie wie von der Darstellung kompatibler mit
den Angaben anderer wichtiger Industriestaaten (vgl.
Ubersicht).
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Makro6konomische Variablen kénnen mittels einer Vielzahl von 6konometrischen Verfahren prog-

nostiziert werden. Dazu zidhlen z.B. strukturelle Zeitreihenmodelle, univariate Schatzansatze,

vektorautoregressive Modelle, Schidtzung von Einzelgleichungen bis hin zu simultanen Mehrglei-

chungsmodellen. Bei Exportprognosen hat sich gezeigt, dass die Beriicksichtigung von zusatzli-

chen Informationen am aktuellen Rand die Prognosegiite verbessern kann. In diesem Beitrag wer-

den Datenreihen vorgestellt, die bei einer kurzfristigen Einschatzung des deutschen Exportge-

schiafts Anwendung finden konnen. Dabei werden die Charakteristika der Zeitreihen wie Erhe-

bungsart und -frequenz, zeitliche Verfiigbarkeit, etc. beschrieben, und es wird auf die statistischen

Eigenschaften der Zeitreihen als Friihindikatoren fiir die Exportentwicklung eingegangen. AuBer-

dem werden 6konometrische Schatzansiatze vorgestellt, die es ermoglichen, mittels dieser Friih-

indikatoren das Wachstum der deutschen Warenausfuhr am aktuellen Rand zu quantifizieren.

Friihindikatoren

DaZahlen fUr die deutschen Exporte am ak-
tuellen Rand - das gilt insbesondere fur
Quartalsdaten' — nicht unmittelbar zur Ver-
flgung stehen, ist es fir den Prognostiker
wichtig, sich ein verléssliches Bild Uber die
laufende Entwicklung mittels zeitnah verflig-
barer Indikatoren zu machen. Die Auswahl
der hier dargesteliten Frihindikatoren wird
anhand von zwei Kriterien vorgenommen.
Zum einen sollte der Indikator einen zeitli-
chen Vorlauf vor der zu beobachtenden Va-
riablen aufweisen und Wendepunkte im Ver-
lauf der Variablen zuverlassig anzeigen. Zum
anderen muss der Indikator zeitnah zur Ver-
flgung stehen, um in der kurzfristigen Be-
trachtung Verwendung zu finden.

Die ausgewahlten Frihindikatoren basie-
ren auf schnell verfligbaren Monatsdaten
aus unterschiedlichen Quellen. Sie weisen
gute Indikatoreneigenschaften hinsichtlich
der deutschen Ausfuhr auf. Zum einen
werden die Eigenschaften der Exporter-
wartungen aus dem ifo Konjunkturtest und
des vom ifo Institut berechneten Export-
klimaindex? als Fruhindikatoren dargestellt.
Zum anderen stehen die Auftragseingan-
ge aus dem Ausland beim Verarbeitenden
Gewerbe, die vom Statistischen Bundes-
amt erhoben werden, und der Indikator
der preislichen Wettbewerbsfahigkeit der
deutschen Wirtschaft, der von der Deut-

1

Gesamtwirtschaftliche Prognosen werden vorwie-
gend im Rahmen der Volkswirtschaftlichen Gesamt-
rechnungen vorgenommen, so dass eine gangige
Prognosevariable die reale Warenausfuhr nach Ab-
grenzung der VGR ist.

2 Der Exportklimaindex wird regelmaBig von der Zeit-
schrift »Wirtschaftswoche« veroffentlicht.

schen Bundesbank ausgewiesen wird, als
weitere FrUhindikatoren zur Verfigung. Als
ReferenzgroBe fur die zu beobachtende
Variable wird die Wachstumsrate der rea-
len Warenausfuhr gemaB der Volkswirt-
schaftlichen Gesamtrechnungen (VGR)
zum Vorjahresquartal gewahlt. Da auf-
grund der erst vor kurzem durchgeflhrten
Umstellung der VGR auf die Vorjahres-
preisbasis noch keine weitreichende Riick-
rechnung der Zeitreihen zur Verfligung
steht, umfasst der hier dargestellte Zeit-
raum lediglich Daten vom ersten Quartal
1991 bis zum ersten Quartal 2005.3

Die Exporterwartungen aus dem
ifo Konjunkturtest

Im Rahmen des monatlich erhobenen ifo
Konjunkturtests geben rund 7 000 Unter-
nehmen eine Einschatzung Uber die Ge-
schaftslage und Uber die Geschaftsaus-
sichten ab, unter anderem werden dabei
auch Angaben Uber die Exporterwartun-
gen gemacht. Die Unternehmen geben
dabei Auskunft, ob sie die Entwicklung
des Exportgeschéfts in den nachsten drei
Monaten als »zunehmendz«, »gleich blei-
bend« oder »abnehmend« einstufen. Der
als Saldo aus den Antwortkategorien »zu-
nehmend« und »abnehmend« ermittelte
Wert spiegelt somit die erwartete Veran-
derung des Exportgeschéafts fur die
nachsten drei Monate wider und wird da-
her als Fruhindikator fur die Entwicklung
der deutschen Exporte interpretiert.

3 Die hier dargestellten statistischen Ergebnisse un-
terscheiden sich nur geringfligig von friiheren Be-
rechnungen mittels VGR-Daten mit Festpreisba-
sis von 1995.
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Dieser Fruhindikator gibt die Einschatzung Abb. 1

der deutschen Unternehmer wieder, d.h. die

Exporterwartungen

Treffsicherheit des Indikators hangt insbe-
sondere vom Vermdgen der Exporteure ab,
die Entwicklung ihres Exportgeschafts un- 16
ter Kenntnis inrer eigenen Exportanstrengun-
gen sowie wichtiger Rahmendaten wie
Wechselkurse und Preise zu prognostizie-
ren. Die Exporterwartungen sind die am 4
schnellsten verflgbaren Daten, da sie noch
im laufenden Monat zur Verfligung stehen.

Aus den monatlichen Werten werden Quar- 8
talsdurchschnitte gebildet, um sie der vier-
teljahrlichen Erhebungsfrequenz der VGR an-
zupassen. Fur die graphische Darstellung
werden beide Zeitreinen, d.h. auch die
Wachstumsraten der Exporte zum Vorjah-
resquartal, mittels gleitender Durchschnitte

Uber die letzten vier Quartale gegléattet. In Abbildung 1 misst
die linke Skala die Wachstumsraten der realen Warenaus-
fuhr, wahrend die rechte Skala die Salden der Exporterwar-
tungen angibt. Abgesehen von der Rezession 1993 waren
die Wachstumsraten der deutschen Ausfuhr ausschlie3lich
positiv. Hohe Wachstumsraten von rund 12,5% im gleiten-
den Durchschnitt wurden Ende 1997 und Ende 2000 er-
reicht. Die durchschnittliche Wachstumsrate der Exporte be-
trug im gesamten Beobachtungszeitraum 5,6%. Die Export-
erwartungen spiegeln den Verlauf des Exportwachstums
sehr gut wider. Der Durchschnitt der Exporterwartungen
lag bei 4,8 Saldenpunkten. Im Zeitraum der Rezession 1993
waren die Salden ebenfalls stark negativ.

Mittels der statistischen Methode der Kreuzkorrelation kann
gezeigt werden, dass die Exporterwartungen eine hohe
Korrelation im gleichlaufenden Quartal und auch bei ei-
nem Vorlauf von einem Quartal vor der Referenzreihe auf-
weisen. Der Korrelationskoeffizient weist jeweils einen Wert
von 0,89 auf (vgl. Tab. 1, Spalte 1). Die Wendepunkte wer-
den —wenn auch haufig im gleichen Quartal — ebenfalls zu-

0 zum Vorjahresquartal in %

Saldenpunkte
20

1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005

= Wachstumsrate der realen Ausfuhr (gleitender Durchschnitt)
= Saldo der Exporterwartungen (gleitender Durchschnitt)

Quelle: Statistisches Bundesamt; ifo Institut.

verlassig angezeigt. Am aktuellen Rand weisen die Export-
erwartungen auf eine Abschwachung des Exportwachs-
tums hin.

Die Auftragseingénge aus dem Ausland beim
Verarbeitenden Gewerbe

Die vom Statistischen Bundesamt ausgewiesenen Auf-
tragseingange aus dem Ausland beim Verarbeitenden Ge-
werbe stellen ein unmittelbares MaB fur die Auslandsnach-
frage nach deutschen Produkten dar. Die Umsetzung die-
ser Auslandsorders bei den Firmen kann je nach Art des
Auftrags nahezu zeitgleich bei ausreichender Lagerhaltung
oder mit einer zeitlichen Verzdgerung von einigen Wochen
und Monaten einhergehen. Bei GroBauftragen mit spezifi-
scher Produkterstellung ist sogar mit einer langeren Zeit-
spanne bis zur Exportwirksamkeit zu rechnen. Der Indika-
tor steht dem Beobachter mit einer Verzégerung von et-
wa zwei Monaten zur Verfugung, d.h. Mitte Juli sind Da-
ten bis einschlieBlich Mai erhéltlich. Es wird die relative Ver-
anderung der Auftragseingange zum Vorjahr als Frihindi-
kator herangezogen.

Tab. 1
| Kreuzkorrelationen
Exporterwartung Auftragseingang Wechselkurs (real) Exportklima
Lag Korrelation* Lag Korrelation* Lag Korrelation* Lag Korrelation*
-4 -0,179 -4 -0,276 -4 -0,135 -4 -0,417
-3 0,088 -3 -0,033 -3 -0,212 -3 -0,399
-2 0,401 -2 0,294 -2 -0,363 -2 -0,228
-1 0,698 -1 0,635 -1 - 0,546 -1 0,063
0 0,892 0 0,887 0 —-0,700 0 0,412
1 0,889 1 0,936 1 -0,759 1 0,681
2 0,735 2 0,814 2 - 0,706 2 0,801
3 0,478 3 0,555 3 —-0,544 3 0,731
4 0,192 4 0,238 4 -0,317 4 0,498
* Korrelationskoeffizienten der Kreuzautokorrelationsfunktion.
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Abb. 2
Auftragseingdnge aus dem Ausland

bereits Mitte Juli Werte fir Juni erhdltlich sind.
Der Indikator spiegelt die Entwicklung des rea-

16 zum Vorjahresquartal in %

-8

1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005

— Wachstumsrate der realen Ausfuhr (gleitender Durchschnitt)

= Wachstumsrate der Auftragseingange aus dem Ausland (gleitender Durchschnitt)

Quelle: Statistisches Bundesamt.

Die monatlichen Daten werden wiederum mittels Quartals-
durchschnitten der Erhebungsfrequenz der VGR-Daten
angeglichen und durch gleitende Durchschnitte geglat-
tet. In Abbildung 2 wird der enge Zusammenhang zwi-
schen der Veréanderung der Auftragseingdnge aus dem
Ausland und dem Exportwachstum sichtbar. Die Auftrags-
eingange aus dem Ausland stiegen im Durchschnitt um
4,3% an.

Der Korrelationskoeffizient weist bei einem Vorlauf von ei-
nem Quartal den héchsten Wert mit 0,94 auf (vgl. Tab. 1,
Spalte 2). Die Wendepunkte werden zuverlassig, wenn auch
mehrmals zeitgleich, mit der zu beobachtenden Variablen
angezeigt. Die Verdnderung der Auftragseingénge aus dem
Ausland weist auf eine Abschwachung des Exportwachs-
tums am aktuellen Rand hin.

Der reale effektive Wechselkurs des Euro fiir die
deutsche Wirtschaft

Zur Beobachtung der relativen Preisentwick-
lung im AuBenhandelssektor wird der Indika-
tor der preislichen Wettbewerbsfahigkeit der

Abb. 3

zum Vorjahresquartal in %

len effektiven Wechselkurses fur die deutsche
Wirtschaft® gegentiber den EWU-Landern so-

12 wie Danemark, Japan, Kanada, Norwegen,
Schweden, Schweiz, Vereinigtes Kénigreich
6 und Vereinigte Staaten wider.

Analog zur bisherigen Vorgehensweise wer-
6 den die relativen Veranderungen des realen
effektiven Wechselkurses fur Deutschland
gegenuber dem Vorjahresmonat herangezo-
gen und mittels Quartalsdurchschnitten der
VGR- Erhebungsfrequenz angepasst und an-
schlieBend geglattet. In Abbildung 3 sind die
Verlaufe des Indikators und der Referenzrei-
he dargestellt.

Dabei wird deutlich, dass die Entwicklung des Exportwachs-
tums tatsachlich eng mit den Auf- oder Abwertungen des
realen effektiven Wechselkurses verknUpft ist. Der Frihindi-
kator lauft der ReferenzgréBe um ein Quartal voraus (vgl.
Tab. 1, Spalte 3). Die hdchste Korrelation — hier negativ auf-
grund des gegenlaufigen Zusammenhangs — wird mit—0,76
ausgewiesen.

Bis zum Jahr 2002 geht jedem Wendepunkt des Export-
wachstums auch eine Umkehr in der Entwicklung des
Wachstums des realen effektiven Wechselkurses voraus. So
auch 1999, als die Einfihrung des Euro als Gemeinschafts-
wahrung der Eurozone zuerst von einer starken Abwertung
gegentber dem US-Dollar begleitet wurde und die Wachs-
tumsraten der deutschen Ausfuhr deutlich zunahmen (bis
auf rund 12,5% im gleitenden Durchschnitt im vierten Quar-
tal 2000). Allein die starke Zunahme des Exportwachstums,
die Mitte 2002 einsetzte, ist losgeldst von der Wechsel-
kursentwicklung zu sehen. Anscheinend Uberwog in dieser

Realer effektiver Wechselkurs fiir Deutschland

deutschen Wirtschaft gegentber 19 Indus-
trielandern auf Basis der Verbraucherpreise
herangezogen, der monatlich von der Deut-
schen Bundesbank berechnet wird. Dieser In- 12
dikator steht zeitnah zur Verflgung#, so dass

4 Auf der Basis der Verbraucherpreise weist die Deut-
sche Bundesbank den Indikator der preislichen Wett-
bewerbsfahigkeit der deutschen Wirtschaft auch ge-
genuber einem groBeren Landerkreis (49 Lander) aus
(vgl. Monatsberichte der Deutschen Bundesbank). -4

5 Analog wird von der Européischen Zentralbank der rea-
le effektive Wechselkurs des Euro fur die Eurozone -8

zum Vorjahresquartal in %

zum Vorjahresquartal in %

gegenuber zwei Landergruppen verdffentlicht. Die Be-
rechnungen sind methodisch konsistent (vgl. hierzu
Monatsbericht der Deutschen Bundesbank, Novem-
ber 2001, S. 54 ff.).

1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005

= Wachstumsrate der realen Ausfuhr (gleitender Durchschnitt)
= Wachstumsrate des realen effektiven Wechselkurses (gleitender Durchschnitt)

Quelle: Statistisches Bundesamt; Deutsche Bundesbank.
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Phase ein mengenméaBig starker Nachfrageeffekt, der die
sich abschwéachende preisliche Wettbewerbsfahigkeit kom-
pensierte. Zum einen verbesserte sich seit Mitte 2002 der
reale effektive Wechselkurs der deutschen Wirtschaft rela-
tiv gegentber dem realen effektiven Wechselkurs der ge-
samten Eurozone, d.h. Deutschland konnte aufgrund der
besseren inlandischen Preisentwicklung seine Wettbewerbs-
fahigkeit gegentber den Landern der Eurozone deutlich ver-
bessern (vgl. Abb. 4). Zum anderen hat neben diesem rela-
tiven Preiseffekt auch die starke Nachfrageausdehnung nach
Investitionsgutern insbesondere der EU-Beitrittslander und
China sicherlich zum positiven deutschen Exportwachs-
tum beigetragen.

Die einsetzende starke Aufwertung des Euro gegenutber
dem US-Dollar und daran gebundene Wahrungen zu Be-
ginn 2003 schlug sich jedoch auch in Deutschland wieder
in sinkenden Exportwachstumsraten nieder. Der Anstieg der
Ausfuhrwachstumsraten, der Ende 2003 einsetzte, geht da-
gegen wieder mit einer Umkehr in der Entwicklung der
Wachstumsraten des realen effektiven Wechselkurses ein-
her.6 Am aktuellen Rand ist eine Seitwéartsbewegung des
Indikators auszumachen, die zumindest nicht fur eine Zu-
nahme des Exportwachstums spricht.

Der Exportklimaindex

Der Exportklimaindex wird einmal im Monat vom ifo Institut
berechnet. Die Konstruktion dieses zusammengesetzten Ex-
portindikators beruht auf der Uberlegung, dass sich das wirt-
schaftliche Klima in den fur deutsche Exporteure wichtigs-
ten Handelsregionen mit einer zeitlichen Verzdgerung auf
deren Importnachfrage auswirkt.” Eine Verbesserung des
wirtschaftlichen Klimas im Ausland musste demnach die
Nachfrage nach deutschen Investitions- und Konsumgutern
verbessern. Der Indikator basiert daher auf Geschéafts- und

Abb. 4

Realer effektiver Wechselkurs fiir Deutschland und die Eurozone

Konsumklimaindizes, die in den Hauptabnehmerlandern er-
hoben werden, und macht sich somit die Einschatzung der
auslandischen Konsumenten und Unternehmen Uber die
konjunkturelle Entwicklung zu Nutze. So gehen in diesen
Index z.B. fur die Vereinigten Staaten der Consumer Confi-
dence Index des Conference Board und der Purchasing Ma-
nagers Index der National Association of Purchasing Ma-
nagers ein. AuBerdem wird ein Indikator flr die Konkur-
renzfahigkeit der deutschen Produkte in die Berechnung mit-
einbezogen. Eingang findet dabei der Indikator der preis-
lichen Wettbewerbsfahigkeit der deutschen Wirtschaft, der
dem realen effektiven Wechselkurs gegentber 19 Landern
entspricht. Der Exportklimaindex ist mit einem Monat Ver-
zbgerung erhéltlich, d.h. Ende Juli wird der Index fur Juni
berechnet, wenn alle bendtigten Daten vorliegen. Da der
Index bereits saisonbereinigt, geglattet und in Wachstums-
raten ausgedrickt ist, werden keine weiteren Transforma-
tionen vorgenommen.

In Abbildung 5 wird die hohe Korrelation zwischen dem Ex-
portklimaindex und der Wachstumsrate der deutschen Aus-
fuhr deutlich. Ein Vorteil des Exportklimaindex ist, dass er der
Referenzreihe zwei Quartale voraus lauft und damit sehr frih
Wendepunkte markieren kann.

Der Korrelationskoeffizient hat ein Maximum von 0,80 bei ei-
nem Vorlauf von zwei Quartalen (vgl. Tab. 1, Spalte 4). Wie-
derum werden die Wendepunkte zuverldssig antizipiert. Der
Exportklimaindex am aktuellen Rand weist deutlich auf ei-
ne Abschwachung des Exportwachstums hin.

Kurzfristige Prognose mittels Friihindikatoren

Die dargestellten Indikatoren beleuchten verschiedene Sei-
ten der deutschen Ausfuhr — mengen- sowie preismanig —
und werden von unterschiedlichen Quellen
gespeist. Die obige Analyse hat gezeigt, dass
alle Variablen gute Eigenschaften als Frih-
indikatoren aufweisen. Okonometrische

1.V}.1999 = 100
5

110
105
100
95
90
85
80

Schatzungen mittels dieser Frihindikatoren
unterstreichen diese Qualitat (vgl. Tab. 2 so-
wie Tab. 3).

Geht man davon aus, dass die Frihindika-
toren die Nachfrage- und Angebotsseite der
deutschen Ausfuhr qualitativ und quantita-
tiv gut erfassen, mussten diese Variablen mit
einem Vorlauf von einem bis zu zwei Quar-
talen einen groBen Teil der Variabilitat der

1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005

— Realer effektiver Wechselkurs des Euro fiir Deutschland (a)
= Realer effektiver Wechselkurs des Euro fiir die Eurozone (b)

(a) Indikator der preislichen Wettbewerbsfahigkeit der deutschen Wirtschaft gegentiber 19 Industrie-

landern auf Basis der Verbraucherpreise
(b) Index der Eurozone gegeniiber 23 Landern auf Basis der Verbraucherpreise.

Quelle: Deutsche Bundesbank, Européische Zentralbank.
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6 Der reale effektive Wechselkurs verschlechtert sich
zwar noch seit Mitte 2003, aber mit deutlich abneh-
menden Raten.

7 Vgl. G. Goldrian, Der Exportindikator, in: K.H. Oppen-
lander (Hrsg.), Konjunkturindikatoren, Oldenbourg Ver-
lag, Minchen 1995, S. 430-440.
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Abb. 5
Exportklimaindex

wachstumsrate im nachsten Quartal von
3,6 Prozentpunkten, wahrend ein um 10%

zum Vorjahresquartal in % Indexpunkte hoherer Auftragseingang gegentiber dem

16 Vorjahresquartal einen Anstieg der Ausfuhr-
12 10 rate von 4,8 Prozentpunkten bedingt. Auch
der Arbeitstageeffekt weist eine hohe Elas-

8 05 tizitat von 0,46 auf. Auf Basis dieser Re-
4 00 gressionsgleichung kann das Ausfuhr-

-8

1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005

— Wachstumsrate der realen Ausfuhr (gleitender Durchschnitt)
= Exportklimaindex
Quelle: Statistisches Bundesamt; ifo Institut und Wirtschaftswoche.

Wachstumsrate der Ausfuhr (dex) erklaren kénnen. Eine li-
neare Regressionsgleichung mit den Frihindikatoren der
amtlichen Statistik, Veranderung der Auftragseingédnge aus
dem Ausland (daeg) und die Veranderung des realen ef-
fektiven Wechselkurses zum Vorjahresquartal (dpwett), be-
stéatigt die statistischen Zusammenhénge und zeigt signifi-
kante Ergebnisse? auf (vgl. Tab. 2, Variante 1). Da die Zahl
der Arbeitstage im Monat resp. im Quartal einen deutli-
chen Einfluss auf die Hohe der deutschen Warenausfuhr
hat, flieB3t hier die relative Veranderung der Arbeitstage zum
Vorjahresquartal nach VGR (datvgr) in die Schatzgleichung
mit ein.9

Nach dieser Rechnung fuhrt eine Aufwertung von 10%
im Vorjahresvergleich zu einem Rickgang der Export-

8 Alle Variablen erweisen sich als signifikant auf einem 5%-Niveau (siehe
T- und F-Statistik), die Residuen sind nicht autokorreliert (siehe Durbin-
Watson-Statistik) und das R? liegt bei 0,79.

9 Saisonale Effekte sind aufgrund der Betrachtung von Veranderungen zum
jeweiligen Vorjahresquartal bereits Uberwiegend ausgeschlossen.

wachstum zum jetzigen Zeitpunkt fUr das
zweite und dritte Quartal dieses Jahres
prognostiziert werden, da zum einen nur die
verzdgerten Werte der Variablen eingehen
und zum anderen Werte der Frihindikato-
ren flr das zweite Quartal 2005 zu einem
groBen Teil bereits vorliegen.© Folgt man
diesem Schatzansatz, wéachst die reale
Ausfuhr im zweiten Quartal um 7,2% im Vor-
jahresvergleich und nimmt im dritten Quar-
tal um 3,9% zu. Dies entspricht im zweiten
sowie im dritten Quartal 2005 einem Ausfuhrvolumen von
rund 201 resp. 189,5 Mrd. €.

Bertcksichtigt man zusatzlich die Salden der Exporter-
wartungen (exerw) aus dem ifo Konjunkturtest in der
Regressionsgleichung, so erhdht sich der Erklarungsge-
halt der Schatzung (Rz = 0,85), und die Exporterwartun-
gen erweisen sich als hoch signifikant (vgl. Tab. 2, Varian-
te 2). Indessen kann der Koeffizient der Exporterwartun-
gen nicht direkt als Elastizitat interpretiert werden, da die
Saldenberechnung keine prozentuale Veranderung der Er-
wartungen ausdruckt. Er misst insbesondere einen Teil der
Exportnachfrage, der sonst den Auftragseingangen zuge-
rechnet wird. So wird nun fUr die Auftragseingénge eine

10 Zum Zeitpunkt der Prognose liegen alle drei Monatswerte flr die Salden
der Exporterwartungen sowie fUr den realen effektiven Wechselkurs der
deutschen Wirtschaft vor. Die Auftragseingénge aus dem Ausland sind bis
einschlieBlich Mai in die Berechnungen eingegangen. Der Exportklima-
index erfasst ebenfalls die Monate April und Mai.

Tab. 2
Lineare Schatzgleichungen fir das Exportwachstum mit Frihindikatoren
Abhangige Variable dex
Quartalsdaten von 1992:02 bis 2005:01
Variante 1 Variante 2
Variable Koeffizient T-Statistik Koeffizient T-Statistik
1. Constant 0,0358 (7,86)* 0,0325 (8,31)**
2. DPWETT(1) -0,3616 (-2,57)* —0,4455 (—3,70)*
3. DAEG(1) 0,4821 (7,53)** 0,1919 (2,29)*
4. EXERW(1) | | e 0,0031 (4,52)*
5. DATVGR 0,4604 (2,67)* 0,4127 (2,83)*
R**2 0,784 R**2 0,846
Standardfehler der Schatzung 0,026 Standardfehler der Schatzung 0,022
F(3,47) 62,606 F(4,46) 71,036
Durbin-Watson Statistik 2,031 Durbin-Watson Statistik 2,264
* 5%-Signifikanzniveau. ** 1%-Signifikanzniveau.
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deutlich geringere Elastizitat mit 0,19 ermit- Abb. 6

telt, wahrend die Elastizitat des realen ef-

Wachstumsrate der realen Ausfuhr

fektiven Wechselkurses einen zur vorheri-
gen Schéatzung betragsmaBig leicht hdhe-
ren Wert von — 0,45 aufweist (vgl. Tab. 2).
Der Koeffizient des Arbeitstageeffekts ist 15
mit 0,41 etwas niedriger als zuvor. Der Stan-

dardfehler der Schatzung verbessert sich "
mit 0,022 geringflgig im Vergleich zur Ba- °
sisregression (0,026). 0
Abbildung 6 vergleicht die geschatzten Wer- °
te aus der Regressionsgleichung'! unter Be- -10
rlcksichtigung der Exporterwartungen mit 15

den tatsachlich realisierten Exportwachs-
tumsraten. Dabei wird deutlich, dass ins-
besondere zu Beginn 2004 die Frihindika-
toren den auBerordentlich starken Anstieg
des Exportwachstums sowie dessen Ruck-
gang im dritten Quartal nicht ausreichend anzeigen konn-
ten. Hingegen konnte die Wachstumsabschwéchung zu
Beginn des Jahres gut mittels der Frihindikatoren prognos-
tiziert werden.

GemaB dieser Schatzgleichung (Tab. 2, Variante 2) wéchst
die reale Warenausfuhr gegentber dem Vorjahresquartal
im zweiten Quartal um 10,2% und legt im dritten Quartal
um 7,1% (vgl. Abb. 6) zu. Das entsprache einem Ausfuhr-
volumen von 206,7 Mrd. € im zweiten und 195,3 Mrd. € im
dritten Quartal. Diese Prognosewerte erweisen sich als deut-
lich optimistischer im Vergleich zur Basisregression ohne Un-
ternehmenserwartungen, da die berticksichtigten Export-
erwartungen'2 im Vergleich mit vergangenen Jahren wei-
terhin relativ hohe Salden aufzeigen (vgl. Abb. 1).

Da der Exportklimaindex einen aus verschiedenen Rei-
hen zusammengesetzten Frihindikator darstellt, in den
beispielsweise der Indikator der preislichen Wettbewerbs-
fahigkeit der deutschen Wirtschaft bereits Eingang ge-
funden hat, kann er nicht in die obige Prognose integriert
werden. |hm wird in einem gesonderten Schatzansatz
Rechnung getragen. Der Exportklimaindex (exklima) geht
dabei mit Verzdgerungen von ein und zwei Quartalen ein
(vgl. Tab. 3). Die Koeffizienten des Frihindikators's sind
hoch signifikant, und auch dieser Schatzansatz erklart ei-
nen groBen Teil des realen Ausfuhrwachstums (R2 = 0,75).
In die Schatzung wird die verzdgerte Wachstumsrate der
Ausfuhr (dex{1}) mit aufgenommen, um serielle Korrela-

11 FUr die Basisschatzgleichung aus Tabelle 2, Variante 1 ergibt sich ein
sehr &hnliches Bild.

12 Nach dem Urteil der statistischen Signifikanz (R2 und Standardfehler der
Schatzung) verbessern die Exporterwartungen der Unternehmen die Er-
gebnisse der Schatzgleichung, und sie sollten daher in der Prognose be-
rlcksichtigt werden.

13 Eine einfache Interpretation der Koeffizienten als Elastizitdten ist in diesem
Ansatz nicht méglich.
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— Schatzwerte

Frihindikatoren: Exporterwartungen, Auftragseingéange aus dem Ausland und realer effektiver Wechselkurs

0 zum Vorjahresquartal in %

1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005

— tatsachliche Werte -0-Prognose fiir das 2. und 3. Quartal 2005

Quelle: Statistisches Bundesamt, Deutsche Bundesbank; Berechnungen und Prognose des ifo Instituts.

tion bei den Residuen zu vermeiden. Der Arbeitstageeffekt
ist ebenfalls signifikant. Der Standardfehler der Schat-
zung mit 0,027 ist vergleichbar mit den Ergebnissen der
anderen Modelle.

Abbildung 7 macht deutlich, dass die Schatzung mit dem
Exportklimaindex den Verlauf der Ausfuhrwachstumsraten
in 2004 — zwar ein Quartal verzégert — besser abzubilden
vermag als das Modell mit den anderen Fruhindikatoren,
da diese Regressionsgleichung die verzégerte endogene
Variable bertcksichtigt.4 Dieser Schatzansatz zeichnet fur
das zweite und dritte Quartal mit einer Zunahme der Aus-
fuhr von 5,5 resp. 3,4% ein deutlich schwéacheres Bild ge-
genuber den vorherigen Prognosen (vgl. Abb. 7). Damit liegt
die Vorhersage des Ausfuhrvolumens fur das zweite Quar-
tal bei etwa 198 Mrd. € und rund 188,5 Mrd. € im nachs-
ten Quartal.

14 Die verzogerte endogene Variable erweist sich in den Schatzansatzen aus
Tabelle 2 (Variante 1 und 2) als insignifikant.

Tab. 3

Lineare Schatzgleichung fiir das

Exportwachstum mit Exportklimaindex

Abhéngige Variable dex

Quartalsdaten von 1992:02 bis 2005:01

Variable Koeffizient T-Statistik
1. Constant 0,0250 (3,44)**
2. DEX(1) 0,5303 (4,48)*
3. EXKLIMA(1) 0,0575 (5,61)*
4. EXKLIMA(2) —-0,0307 (=2,77)*
5. DATVGR 0,4201 (2,22)*
R**2 0,752
Standardfehler der Schatzung 0,027
F(4,46) 39,605
Durbin-Watson Statistik 2,201

* 5%-Signifikanzniveau. ** 1%-Signifikanzniveau.
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Abb. 7
Wachstumsrate der realen Ausfuhr

Exportklimaindex als Friihindikator

20 zum Vorjahresquartal in %

1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005
— Schatzwerte — tatsachliche Werte -o- Prognose fiir das 2. und 3. Quartal 2005

Quelle: Statistisches Bundesamt; Berechnungen und Prognose des ifo Instituts.

Fazit

Die dargestellten Fruhindikatoren erfullen die Vorausset-
zungen, die Wachstumsrate der deutschen Warenausfuhr
kurzfristig abschatzen zu konnen. Die Analyse am aktuellen
Rand zeigt, dass die Frihindikatoren eine Abschwéchung
der Exportkonjunktur anzeigen.

Die aus den Indikatoren abgeleiteten Prognosen fur das Aus-
fuhrvolumen zeigen die Abschwachung des Exportwachs-
tums im ersten Quartal deutlich an. Fir das zweite Quartal
wird die reale Warenausfuhr auf rund 198 bis 206,7 Mrd. €
geschéatzt. FUr das dritte Quartal ergibt sich eine Spanne von
188,5 bis 195,3 Mrd. €. Die Schatzung des Exportwachs-
tums am aktuellen Rand mittels Frihindikatoren ermdglicht
dem Prognostiker aktuelle Entwicklungen friihzeitig zu er-
kennen und diese in mittelfristigen Projektionen zu berlck-
sichtigen.

58. Jahrgang - ifo Schnelldienst 13/2005
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Die Europaische Zentralbank (EZB) hat den Leitzinssatz seit
November 1999 in mehreren Stufen um insgesamt 2,25 Pro-
zentpunkte auf 4,75% angehoben.! Begriindet wurden die
Zinsschritte mit der guten Konjunktur im Euro-Raum und
den Risiken fur die Preisniveaustabilitat, die von der kumu-
lativen Wirkung von Euro-Schwache und Olpreisexplosion
ausgehen. Im Gefolge der Leitzinserhdhung stiegen die Geld-
marktzinsen (Dreimonatsgeld) im Euro-Raum auf 4,8%. Sie
sind derzeit um 1,4 Prozentpunkte héher als Anfang 2000
und um 2,2 Prozentpunkte hdher als im Tiefstand vom Mai
1999. Wie sind die Wirkungen der Geldpolitik auf die Kon-
junktur derzeit zu beurteilen? Stellen die monetaren Bedin-
gungen eine Gefahr dafUr dar, dass die Konjunktur im Eu-
ro-Raum abgebremst wird, wie bereits von manchen be-
flrchtet wird? Zur Beurteilung der Wirkungen der Geldpoli-
tik sind in den neunziger Jahren verschiedene Indikatoren
entwickelt worden. Das ifo Institut hat aus dieser Gruppe
zwei besonders prominente Indikatoren, namlich den Tay-
lor-Zins und den Monetary Conditions Index (MCI), ausge-
wahlt und ihren Verlauf im Zeitraum 1994 bis 2000 fur den
Euro-Raum quantifiziert.

Der Taylorzins

Nach der von Taylor 1993 aufgestellten Regel setzen Zen-
tralbanken die kurzfristigen Leitzinsen nach MaBgabe der
aktuellen Konjunktur- und Inflationstendenzen.2 Die Formel
fr den Taylor-Zins iT lautet:

iT=iNnGL + 0.5 xPL+0.5xID

Die Konjunkturtendenz wird durch die Produktionsliicke
(PL) indiziert, die als prozentuale Abweichung des realen
Bruttoinlandsprodukts vom Bruttoinlandsprodukt bei Nor-
malauslastung (Produktionspotential) gemessen wird.3 Je
groBer die Auslastung einer Volkswirtschaft ist, umso hdher
muss der Taylor-Zins sein. Die Inflationstendenz wird durch
die Abweichung der aktuellen Preissteigerung von der von
der Zentralbank angestrebten Preisnorm gemessen (Infla-
tionsdifferenz ID). Je groBer die tatsdchliche Preissteige-
rungsrate im Vergleich zur Preisnorm ist, desto hdher ist
der Taylor-Zins zu veranschlagen. Produktionslicke und

Der Leitzins (Zinssatz fur die Hauptrefinanzierungsgeschéfte), der am 9. April
1999 auf 2,5% gesenkt worden war, wurde am 5. November 1999 wie-
der auf 3% erhdht und dann weiter am 4. Februar 2000 auf 3,25%, am
17. Mérz auf 3,5%, am 28. April auf 3,75%, am 9. Juni auf 4,25%, am
1. September auf 4,5% und am 6. Oktober schlieBlich auf 4,75%.

Taylor Uberprifte z.B. mit der nach ihm benannten Regel die US-Geldpo-
litik im Zeitraum 1987 bis 1992. Es ergab sich ein recht enger Zusam-
menhang zwischen dem Taylor-Zins und der US-Federal funds rate. Be-
rechnungen der Deutschen Bundesbank fur die Zeit 1979 und 1998 zei-
gen fur Deutschland ebenfalls eine relativ &hnliche Entwicklung von Kurz-
fristzins und Taylor-Zins. Vgl. Taylor (1993) sowie Deutsche Bundesbank
(1999).

Bezeichnet man mit Y das Bruttoinlandsprodukt und mit Y* das Produk-
tionspotential, dann ist die Produktionsliicke PL durch den Ausdruck
100x(Y-Y*)/Y* definiert.

)

)

Wolfgang Nierhaus

Inflationsdifferenz gehen in die Taylor-Formel mit dem glei-
chen Gewicht 1/2 ein. Sind die Produktionslicke und die
Inflationsdifferenz Null, so entspricht der Taylor-Zins dem
nominalen Gleichgewichtszins inGL. Dieser ergibt sich aus
dem realen Gleichgewichtszins, bei dem naturgeman kei-
ne MaBnahmen der Geldpolitik nétig sind, zuztglich der
erwarteten Preissteigerungsrate. Bei einem UberschieBen
(Unterschreiten) der tats&chlichen Produktion oder der
tatsachlichen Inflationsrate muss der Taylor-Zins folglich
hoher (niedriger) als der nominale Gleichgewichtszinssatz
sein.

Der reale Gleichgewichtszins im Euro-Raum — gemessen am
realen Zinssatz fUr Dreimonatsgeld — wird hier auf 2,9% ge-
schatzt.# Dies entspricht dem (ex post)-Mittelwert des rea-
len Dreimonatsgelds im Rechenzeitraum 1994 bis 2000. Die
mittelfristig angestrebte Preisnorm wird mit 15/2% an-
genommen (die EZB selbst gibt als offizielles Preisziel einen
Wert von »unter 2%« an). Die erwartete Preissteigerungsra-
te wird der tatsachlichen Preissteigerungsrate gleichgesetzt.
Diese wird in einer Variante an der Entwicklung des harmo-
nisierten Verbraucherpreisindex flr den Euro-Raum (HVPI-
EWUS) gemessen, in einer zweiten Variante an der Kernin-
flationsrate (Veranderung des HVPI-EWU ohne Energietra-
ger und unverarbeitete Nahrungsmittel). Die Preise von Ener-
gietragern (und hier insbesondere von Kraftstoffen und Heiz-
6l) sowie von unverarbeiteten Nahrungsmitteln (saisonab-
héngige Nahrungsmittel und Fleisch) sind Uberdurch-
schnittlich volatil und kénnen die Ergebnisse der Preisstatis-
tik auf kurze Sicht verzerren. Die Kerninflationsrate gibt an,
wie sich das Verbraucherpreisniveau ohne die erratischen
Einflisse der Preise dieser Guter (gegenwartiger Wagungs-
anteil: 17,2%) entwickelt.6 Die Produktionsliicke PL basiert
auf Berechnungen der Europaischen Kommission. Fasst
man alle Angaben zusammen, so lautet die Formel fir den
Taylor-Zins in Abgrenzung des ifo Instituts fir den Euro-
Raum:

iT=29+n+05xPL+05x(r-1,75)

wobei r alternativ fir die Anderungsrate des HVPI-EWU bzw.
fUr die Kerninflationsrate steht. Ist der tatsachliche Zinssatz

=

Der gleichgewichtige Realzins I&sst sich naturgeméB nicht exakt bestim-
men und hangt in besonderem MaBe von der Lénge des Stltzzeitraums
ab. Nach Berechnungen der Deutschen Bundesbank lag der gleichge-
wichtige Realzinssatz in Westdeutschland — gemessen an den realen Ta-
gesgeldsatzen — z.B. im Zeitraum 1972 bis 1998 bei 2,6%, im Zeitraum
1979 bis 1998 bei 3,4%. Vgl. Deutsche Bundesbank (1999, S. 52). In den
USA wird die »gleichgewichtige Federal funds rate« derzeit auf 2,5% ge-
schatzt. Vgl. The Federal Bank of St. Louis (2001).

Mit dem HVPI-EWU wird vom statistischen Amt der Europaischen Union
(Eurostat) monatlich die Verbraucherpreisentwicklung im Euro-Raum ge-
messen. Der HVPI-EWU wird als jahrlicher Kettenindex berechnet, wobei
sich die Landergewichte von Jahr zu Jahr &ndern. Das Gewicht eines Lan-
des im Euro-Raum entspricht seinem Anteil an den Gesamtausgaben des
privaten Inlandsverbrauchs. Vgl. Eurostat (1998).

6 Zum Konzept der Kerninflationsrate vgl. Roger (1998), Wynne (1999) und
Landau (2000).
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fur Dreimonatsgeld héher als der so berechnete Taylorzins,
dann ist die Geldpolitik restriktiver, als dies mit Blick auf das
Inflationsziel und die Konjunktur angemessen ist. Liegt da-
gegen der tatsachliche Zinssatz unter dem Taylor-Zins, so
ist die Geldpolitik entsprechend expansiver.

Abbildung 1 zeigt, dass ein Taylor-Zins auf Basis der Kern-
inflationsrate den Verlauf des Dreimonatsgelds im Beob-
achtungszeitraum 1994 bis 2000 relativ gut nachzuzeich-
nen vermag. Allerdings war vor Inkrafttreten der Wahrungs-
union die Geldpolitik insbesondere im Jahr 1995 restrikti-
ver, als dies nach der Taylor-Regel zu erwarten gewesen
waére. Offenbar wurde damals auf die Bekdmpfung der Infla-
tion ein gréBeres Gewicht gelegt als auf die Konjunktur-
entwicklung, die sich in dieser Phase verlangsamte. Im
Jahr 1999, also nach Inkrafttreten der EWU, war die Geld-
politik der Europdischen Zentralbank, gemessen am Tay-
lor-Zins, expansiv. Vom Herbst 1999 bis Jahresmitte 2000
war der geldpolitische Kurs gemessen am Taylor-Zins neu-
tral, danach war die Geldpolitik der EZB etwas restrikti-
ver, als nach der Taylor-Regel eigentlich erforderlich ge-
wesen ware. Andererseits hat die EZB die Leitzinsen aber
auch nicht auf ein Niveau angehoben, das nach der Tay-
lor-Regel auf Basis des HVPI-EWU (der von den starken
Olpreissteigerungen direkt beeinflusst wird) erforderlich ge-
wesen ware. Die Europdische Zentralbank steuert dem-
nach zurzeit einen geldpolitischen Kurs, der die impor-
tierten Preissteigerungen grundsatzlich fur transitorisch
halt (ansonsten hatten die Leitzinsen geman der Taylor-Re-
gel auf HVPI-Basis noch starker angehoben werden mus-
sen). Gleichzeitig mochte die EZB aber offenbar der Ge-
fahr moglicher inflation&rer »Zweitrundeneffekte« im Eu-
ro-Raum (z.B. Uber héhere Lohnsteigerungen) vorbeugen
(ansonsten héatten die Leitzinsen nach der Taylor-Regel auf
Kerninflationsbasis namlich weniger stark erhdht werden
mussen).

Abb. 1
Taylor-Zins und Kurzfristzins fiir den Euro-Raum

Die Geldpolitik wirkt nicht nur Uber Zinsen auf die gesamt-
wirtschaftliche Nachfrage und Preise, sondern auch tber
den Wechselkurs. Darlber hinaus beeinflussen exogene
Wechselkursschwankungen auch das geldpolitische Um-
feld (Deutsche Bundesbank 1999, S. 54 f.). Im Monetary
Conditions Index (MCI), der von der kanadischen Zentralbank
entwickelt wurde, werden die Veranderungen der monetaren
Rahmenbedingungen — gemessen an der gewichteten Sum-
me aus Zins- und Wechselkursbewegungen gegentiber ei-
ner Referenzperiode O — in einem einzigen Indikator zu-
sammengefasst (Freedman 1995, S. 53 ff.). Der hier ver-
wendete Monetary Conditions Index wird aus der Gleichung:

MCI = gw x (WR — wRo) + gi x (iR — iRo)

abgeleitet. Dabei stehen wR fir den gewogenen realen ef-
fektiven Wechselkurs des Euro (gegenuiber einem engen
Landerkreis auf Verbraucherpreisbasis) und iR fir den kurz-
fristigen Realzins (Zins flr Dreimonatsgeld abzuglich aktu-
eller Inflationsrate). Die Preissteigerungsrate wird am HVPI-
EWU festgemacht, alternativ dazu — wie schon beim Tay-
lor-Zins — auch an der Kerninflationsrate. Die beiden Koef-
fizienten gw und gi stellen die Gewichte dar, mit denen der
reale effektive Wechselkurs und der Realzins in den MClI-
Index eingehen. Beide Koeffizienten wurden hier so gewahit,
dass die Variabilitat der beiden GrdBen gerade gleich gro
ist.” Als Referenzperiode wurde das Jahr 1994 gewahlt.

Abbildung 2 zeigt die Entwicklung des MCI (auf Basis des
HVPI-EWU bzw. der Kerninflationsrate) im Rechenzeitraum
1994 bis 2000 mit invertierter Skala. Steigt der MCl infolge
sinkender Realzinsen und/oder einer realen Abwertung des
Euro, so verbessern sich nach diesem Indikatorkonzept die
monetaren Rahmenbedingungen fur die Volkswirtschaften
im Euro-Raum. Umgekehrt verschlechtern
sich die monetaren Rahmenbedingungen (der
MCI sinkt), wenn der Realzins steigt und/oder
der Euro real aufwertet. Wie schon bei der
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Beurteilung der Geldpolitik anhand der Tay-
lor-Regel wird auch bei diesem Indikator deut-
lich, dass die monetéren Bedingungen ins-
besondere 1995 restriktiv waren. Von Ende
1998 bis Anfang 2000 kann man dagegen
von relativ lockeren monetaren Bedingungen
sprechen. Dazu hat vor allem die starke rea-
le Abwertung des Euro beigetragen. Danach
verschlechterten sich — wahit man den MCI
auf Basis der Kerninflationsrate — die mo-
netaren Bedingungen; der deutliche Anstieg

2001 7 |dealtypisch spiegeln die Gewichte die Wirkungen von
realem Wechselkurs und Realzins auf die gesamtwirt-
schaftliche Nachfrage wider.
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Abb. 2
Indikator der monetiren Bedingungen” fiir den Euro-Raum

meren Gangart der Weltkonjunktur und des
hoheren Wechselkurses deutlich abkuhlen,

1994 = 0 (inverse Skala)

MCI auf der Grundlage von realen Wechselkursen
und realen Kurzfristzinsen (3-Monatsgeld, deflatio-

\

niert mit dem HVPI-EWU)

niert mit der Kerninflationsrate)

1994
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1) Monetary Conditions Index (MCI).
Quelle: Européische Zentralbank, Berechnungen des ifo Instituts.

der Realzinsen war starker als der weitere Abwertungsef-
fekt. Aber immer noch sind die monetaren Bedingungen im
Euro-Raum zurzeit besser als im Durchschnitt der Jahre
1994 bis 2000 (vgl. gestrichelte Kurve). Die Verschlechte-
rung der monetaren Bedingungen bis Ende letzten Jahres
wird allerdings nicht sichtbar, wenn man den Realzins aus
der Differenz zwischen dem Nominalzinssatz und der
tatséchlichen Preissteigerungsrate berechnet. Da diese we-
gen des Olpreisanstiegs hdher war als die Kerninflationsra-
te, ist der so berechnete Realzins entsprechend niedriger
und der MCl-Indikator — bei invertierter Skala — héher. Geht
man aber davon aus, dass der Olpreisanstieg lediglich tem-
porér ist und nicht in die Inflationserwartungen der Wirt-
schaftssubjekte eingeht, dann tberzeichnet der Verlauf des
MCI auf Basis des HVPI-EWU die Veranderung der tatséch-
lichen monetéren Bedingungen.

Nimmt man an, dass der Olpreisanstieg nicht in die Inflati-
onserwartungen eingeht — und daflr spricht viel — dann ist
die Geldpolitik der Europaischen Zentralbank derzeit etwas
restriktiver als nach der Taylor-Regel angemessen wére. Der
tats&chliche Zins lag im Februar schétzungsweise um
0,5 Prozentpunkte Uber dem mit Hilfe der Kerninflationsra-
te gemessenen Taylor-Zins. Bezieht man aber auch den
Wechselkurs mit in die Beurteilung ein, indem man aus dem
Realzins und dem realen effektiven Wechselkurs des Euro
einen Index der monetaren Bedingungen (MCI) konstruiert,
dann zeigt sich, dass diese sich zwar verschlechtert ha-
ben. Sie sind aber immer noch guinstiger als im Durchschnitt
der letzten sieben Jahre. Wirde in den n&chsten Monaten
der Euro-Wechselkurs deutlich steigen, dann verschlech-
terten sich die monetéren Bedingungen weiter. Sollte sich
gleichzeitig die Konjunktur im Euro-Raum wegen der langsa-

2001

dann kénnte der Taylor-Zins auf Basis der
osterer Kerninflationsrate sogar sinken, so dass sich
der Abstand zum tatséchlichen Kurzfristzins
I wieder vergréBerte. In diesem Fall aber wéa-
re nach beiden Indikatoren eine Zinssenkung

der EZB angebracht.
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Aus dem Instrumentenkasten der Konjunkturanalyse:

Veranderungsraten im Vergleich

In den Konjunkturanalysen der groBen Wirtschaftsforschungsinstitute Deutschlands finden sich regelmaBig An-
gaben Uber absolute bzw. relative Anderungen wirtschaftlicher Zeitreihen (z.B. Bruttoinlandsprodukt, Verbrau-
cherpreise). Zur Beschreibung des Tempos der konjunkturellen Bewegung einer Reihe wird eine Vielzahl unter-
schiedlich definierter Veranderungsraten wie Jahresdurchschnittsraten, laufende (Jahres-)Raten usw. ver-
wendet. In der Offentlichkeit wird haufig die Frage gestellt, wie die einzelnen Raten voneinander abgegrenzt
sind. Der folgende Beitrag vermittelt einen Uberblick {iber die Konzepte und ihre unterschiedliche Aussagekraft.

Komponenten 6konomischer Zeitreihen

In Konjunkturanalysen wird davon ausgegangen, dafi3 der
Wirtschaftsablauf als zyklischer ProzeB beschrieben wer-
den kann, der sich aus systematischen und zufélligen
Schwankungen zusammensetzt. Jeder Ursprungswert ei-
ner wirtschaftlichen Zeitreihe von Monats-, Quartals- oder
Halbjahreswerten wird hierzu gedanklich in verschiedene
Bewegungskomponenten zerlegt (Zeitreihenzerlegung). Zu
unterscheiden sind hierbei systematische Komponenten
(wie Trendkomponente, Konjunkturkomponente, Saison-
komponente und Arbeitstagekomponente), die sich in ihrer
zeitlichen Entwicklung durch regelméBig wiederkehrende
wirtschaftliche Ph&anomene erklaren lassen. Daneben gibt
es die unsystematische Komponente (irreguldrer Rest).!

Die Trendkomponente umfaBt den langfristigen Entwick-
lungspfad der Zeitreihe, die Konjunkturkomponente die
mittelfristige zyklische Bewegung. Da die Trennung zwi-
schen der Trend- und der Konjunkturkomponente letztlich
nur subjektiv erfolgen kann, weil die Lange des Konjunk-
turzyklus schwankt, werden beide Komponenten Ubli-
cherweise zur glatten Komponente zusammengefaBt. Die
kurzfristige saisonale Komponente spiegelt die regel-
maBig wiederkehrenden Verdnderungen der Zeitreihen-
werte innerhalb eines Jahres wider. So ist der private Kon-
sum im Jahresendquartal aufgrund des Weihnachtsge-
schéfts stets besonders groB. Fir manche Zeitreihen ist
eine zusatzliche BerUcksichtigung der Arbeitstage sinn-
voll. Die Arbeitstagekomponente erfaBt kurzfristige Ein-
flisse, die auf UnregelmaBigkeiten im Kalender zurlck-
gehen (z.B. Schalttage, bewegliche Feiertage, spezielle
Feiertagsregelungen auf Bundeslanderebene oder diver-
gierende Wochentagsstrukturen im Monat). Diese be-
wirken eine unterschiedliche Zahl von Arbeitstagen pro
Rechenperiode, was Auswirkungen auf die Zeitreihenwer-
te haben kann. Die Restkomponente berlUcksichtigt

7 Vgl. hierzu etwa G. Goldrian, Probleme der Datenaufbereitung und
Zeitreihenzerlegung, in: G. Goldrian (Hrsg.), Saisonbereinigung und
Konjunkturanalyse, Beitrdge zur quantitativen Wirtschaftsforschung,
Band 5, ifo Institut, Mdnchen 1996, S. 44 ff.
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schlieBlich verbleibende unsystematische Einflisse auf
die Zeitreine. Zu diesen zahlen einerseits zufallige Storun-
gen des Wirtschaftsgeschehens, andererseits aber auch
erklarbare Sonderfaktoren wie Auswirkungen von Streiks,
saisonunublicher Witterung oder Kurzfristreaktionen auf
wirtschaftspolitische MaBBnahmen.2

Die einzelnen Bewegungskomponenten kénnen — je nach
gewahltem theoretischem Ansatz — additiv und/oder multi-
plikativ miteinander verknUpft sein. Die Gemeinschaftsdia-
gnose der Wirtschaftsforschungsinstitute legt z.B. das Zeit-
reihenmodell U = Ae(S+G+R) zugrunde.3 Bei diesem Ansatz
ist die Summe aus Saisonkomponente S, glatter Kompo-
nente G und irreguldrem Rest R direkt proportional zu den
Ursprungswerten der Zeitreine U, wobei der Proportionali-
tatsfaktor der Arbeitstagekomponente A entspricht. Da die
einzelnen Bewegungskomponenten einer Zeitreihe empi-
risch nicht beobachtbar sind, missen sie durch spezielle
Verfahren (Kalenderbereinigung, Saisonbereinigung, Trend-
bereinigung) gesondert geschatzt werden. Aufgrund ver-
schiedener wirtschaftsstatistischer Ansétze kann es in der
Rechenpraxis zu unterschiedlichen Ergebnissen insbeson-
dere am aktuellen Rand kommen.

Fur die Messung der konjunkturellen Dynamik einer Zeitrei-
he werden in der empirischen Wirtschaftsforschung allge-
mein Veranderungsraten verwendet. Dabei kdnnen alle
Reihenwerte auf den entsprechenden Wert des Vorjahres
bezogen werden oder — sofern Angaben Uber die ge-
schatzten Saisonkomponenten zur Verfligung stehen, so
daB die Zeitreihe in saisonbereinigter Form vorliegt4 — auch
auf den Wert der jeweiligen Vorperiode. Im letzteren Fall
spricht man von laufenden oder konjunkturellen Raten. Bei
der Berechnung von Anderungen gegentiber dem Vorjahr

2 V/gl. Deutsche Bundesbank, Die Saisonbereinigung als Hilfsmittel der
Wirtschaftsbeobachtung, in: Monatsberichte der Deutschen Bundes-
bank, Oktober 1987, S. 31.

3 Andere gebrauchliche Zeitreihenmodelle sind etwa U = S+G+A+R (rein
additives Modell) bzw. U = SeGeAeR (rein multiplikatives Modell).

4 Allgemein ermittelt man »saisonbereinigte« Zeitreihenwerte bei additi-
ven Zeitreihenmodellen durch Subtraktion der zuvor mit einem statisti-
schen Verfahren geschétzten Saisonkomponenten von den Werten der
Ursprungsreihe, bei multiplikativen Modellen durch entsprechende Di-
vision.
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kann auf arbeitstaglich bereinigte bzw. unbereinigte Ur-
sprungswerte abgestellt werden; die Kalkulation von lau-
fenden Raten aus saisonbereinigten Werten setzt vielfach
eine zusatzlich Ausschaltung der Arbeitstagekomponente
voraus. Dies kann dadurch geschehen, daf3 der Saisonbe-
reinigung eine gesonderte Kalenderbereinigung® vorge-
schaltet wird, was dem Verfahren der Gemeinschaftsdia-
gnose entspricht, oder aber die Kalenderbereinigung ist
bereits in das Saisonbereinigungsverfahren integriert.

Relativ selten schlieBlich werden Vorperiodenvergleiche
aus Werten der geschétzten glatten Komponente vorge-
nommen. Zwar hat die glatte Komponente aufgrund der
fehlenden irregularen Komponente naturgeman einen ruhi-
geren Verlauf als die Zeitreihe der saisonbereinigten Werte,
diesem Vorteil steht aber ein betrachtlicher Informations-
verlust gegendber, da fur die Analyse der Wirtschaftslage
nicht nur die rein zyklische Bewegung einer Reihe wichtig
ist, sondern auch die Auswirkungen von Sonderfaktoren.
Es kommt hinzu, daB Trendschétzungen am aktuellen
Rand einer Zeitreihe in aller Regel weniger stabil sind als
saisonbereinigte Werte, was insbesondere bei konjunktu-
rellen Umbruchphasen zu falschen Signalen fihren kann.6

Vorjahresvergleich

Besonders schnell kénnen Veréanderungsraten von Ur-
sprungswerten gegenlber dem vergleichbaren Vorjahres-
wert kalkuliert werden. Bezeichnet man den Ursprungs-
wert im Zeitraum t mit Uz, so lautet die Formel fUr die Ver-
dnderungsrate V in Prozent:

V = (Uy/Ut-n)#100-100.

5 Bei der Gemeinschaftsdiagnose ist z.B. die Kalenderberechnung der
Wirtschaftsforschungsinstitute die Ausgangsbasis fir die Bestimmung
der Arbeitstagekomponente. Hierbei werden Arbeitstageschwankun-
gen, die durch Schalttage, Lage von wechselnden Feiertagen sowie
durch nichtbundeseinheitliche Feiertage verursacht werden, zunédchst
auf Monatsbasis identifiziert. Aus diesen Rohdaten werden sodann je-
weils monatliche bzw. vierteljéhrliche gewogene Abweichungen der Ar-
beitstage von einem spezifischen monatlichen bzw. vierteljighrlichen
langjéhrigen Durchschnitt ermittelt (= geschétzte Arbeitstagekompo-
nente). Andert sich der Kalender (z.B. durch die Abschaffung des
17. Juni oder der Einflihrung des 3. Oktobers im Jahr 1991), so wird
der langjéhrige Durchschnitt ab dem Jahr der Anderung des Kalenders
entsprechend angepaft. Flir das Bruttoinlandsprodukt und seine Ein-
zelkomponenten werden die Gewichte in Testrechnungen derart ermit-
telt, dal3 die mittlere quadratische Abweichung der saison- und kalen-
derbereinigten Reihe von der glatten Komponente (= mittlere quadrati-
sche Abweichung der irreguldren Reste) minimiert wird. Neben diesem
Ansatz gibt es freilich noch andere Verfahren zur Kalenderbereinigung
(z.B. das Bundesbank-Verfahren) Vgl. K. Mdller-Krumholz, Kalender-
einfluB und geleistete Arbeitszeit, Berlin 1995, unverdffentlichtes Ma-
nuskript oder etwa Deutsche Bundesbank, Saison- und kalenderberei-
nigte Angaben flr die Verwendungskomponenten des Sozialprodukts,
in: Monatsberichte der Deutschen Bundesbank, April 1991, S. 37 ff.
Val. N. Meyer, Saisonbereinigte Reihe versus Trend als Hilfsmittel der
aktuellen Konjunkturanalyse, in: G. Goldrian (Hrsg.), Saisonbereinigung
und Konjunkturanalyse, Beitrdge zur quantitativen Wirtschaftsfor-
schung, a.a.0., S. 11 ff.
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Dabei bezeichnet n die Zahl der Abschnitte im Jahr (n = 2:
Zeitreihe mit halbjahrlicher Periodizitat, n = 4: vierteljahrli-
che Periodizitat, n = 12: monatliche Periodizitat). Der Vor-
jahresvergleich setzt bei dem hier verwendeten Zeitreihen-
modell keine zusatzliche Saisonbereinigung der Ur-
sprungswerte voraus. Bei Verdnderungen der Ursprungs-
werte gegenUber der entsprechenden Vorjahreszeit fallen
saisonale Einflisse namlich quasi »automatisch« heraus,
sofern sie von Jahr zu Jahr annghernd konstant bleiben.
Dies gilt allerdings nur, sofern die Kalendereinfllisse auf die
Zeitreihenwerte nicht allzu gro3 und unterschiedlich sind.
Dies ist bei vielen Quartals- und Monatsreihen der amtli-
chen Statistik aber nicht der Fall. So differiert allein die Lan-
ge von Vierteljahren aufgrund der unterschiedlichen Zahl
von Kalendertagen um bis zu 2,2% und die von Monaten
sogar um bis zu 10,7%, was wirtschaftliche Zeitreihen mit
entsprechender unterjdhriger Periodizitédt entsprechend
beeinflussen kann.”

Bei Vorjahresvergleichen von Quartals- und Monatswerten
aus Zeitreinen mit starkem Kalendereinflu38 wird daher oft-
mals eine zusatzliche Kalenderbereinigung der Ursprungs-
werte vorgenommen. Bei dem in der Gemeinschaftsdia-
gnose der Institute verwendeten Verfahren geschieht dies
dadurch, daf alle Ursprungswerte durch die jeweilige Ar-
beitstagekomponente dividiert werden; Ubrig bleibt die
Summe aus Saisonkomponente, glatter Komponente und
irreguldrem Rest. Die Anderung von kalenderbereinigten
Ursprungswerten gegenuber dem Vorjahr (arbeitstégliche
Rate VA) errechnet sich demnach aus der Formel:

VA = (U/A/Ut-n/At-n)®100-100.

Dies entspricht ungeféhr der Differenz der Veranderungs-
raten V der Ursprungswerte und den Verdnderungsraten
Va der geschétzten Arbeitstagekomponenten, d.h. ndhe-
rungsweise gilt:

VA =V —Va, wobei Va = (A/At-n)¢100-100.

Aus den n unterjdhrigen Raten Vi kann die Verande-
rungsrate einer Jahressumme (Ut+...+Ut+n-1) bzw. eines
Jahresdurchschnitts (Ut+...+Ut«n-1)/n von Niveauwerten
(fir n > 2 Perioden im Jahr) errechnet werden. Die Jah-
resdurchschnittsrate JD ist ndmlich ein gewogenes arith-
metisches Mittel der n Periodenveréanderungsraten:

JD = Viegt+...+Vtrn-10gtin-1.

Dabei stellen die einzelnen Gewichte gt die Niveau-
anteilswerte aus den entsprechenden Vorjahreszeitrau-
men dar, d.h. es gilt:

gt+r = Uter—n/(Utn+...4+Ut-1) mit r = 0,...,n—1.

7 Vgl. W. Strohm, Zur Frage der Kalenderbereinigung von Zeitreihen, in:
Wirtschaft und Statistik, 6/1986, S. 421 f.

8 In den Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen sind stark kalender-
abhdngige Zeitreihen auf der Vlerwendungsseite des Inlandsprodukts
die Ausristungs-, Bau- und Lagerinvestitionen sowie der Export und
der Import. Auf der Entstehungsseite zéhlen hierzu z.B. die Industrie-
und die Bauproduktion.
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Aus der Eigenschaft des arithmetischen Mittels folgt, daB
die Jahresdurchschnittsrate einer Summe (bzw. eines
Durchschnitts) von Niveauwerten nicht gréBer sein kann
als der groBte Wert der jeweiligen Periodenveranderungs-
raten und nicht kleiner als der kleinste Wert.® Weiter folgt,
daB eine Berechnung von Jahresdurchschnittsraten als
ungewogenes arithmetisches Mittel von unterjéhrigen Ver-
anderungsraten im allgemeinen zu unkorrekten Ergebnis-
sen fuhrt. Diese Vorgehensweise ist nur dann zuldssig,
wenn die Gewichte nicht allzu unterschiedlich sind. Jah-
resdurchschnittsraten lassen sich auch direkt aus den
Summen der Ursprungswerte bestimmen, was rechen-
technisch oftmals einfacher ist. Die Formel hierzu lautet:
JD = [(Ut+...+Utrn-1)/(Ut-n+...+Ut-1)]#100-100.
Arbeitstagliche Jahresdurchschnittsraten werden in der
empirischen Konjunkturforschung in aller Regel nicht aus-
gewiesen, obwohl sich z.B. allein aufgrund des Schaltjahr-
effekts die Jahresergebnisse zwischen Normaljahren und
Schaltjahren um 0,3% unterscheiden kénnen.© MaBgeb-
lich fir dieses Vorgehen ist, daB die Arbeitstagekompo-
nente in aller Regel als Teil der Saisonkomponente be-
trachtet wird, die fur die Darstellung von Jahresergebnis-
sen kaum eine Rolle spielt. AuBerdem kann es bei stark di-
vergierenden Kalendereffekten in den einzelnen Jahresab-
schnitten passieren, daB die arbeitstégliche Jahresdurch-
schnittsrate groBer oder kleiner ist als die arbeitstaglichen
Veranderungsraten aus den jeweiligen Teilperioden.

Wie schon erwdhnt, konnen Verdnderungen von Ur-
sprungswerten gegendber dem entsprechenden Vorjah-
reszeitraum besonders leicht berechnet werden, weil keine
spezielle Saisonbereinigung der Originalreihe erforderlich
ist, sieht man einmal von einer allfalligen Ausschaltung der
Arbeitstagekomponente ab. Allerdings kann der Vorjah-
resvergleich von Originalwerten insbesondere bei der
Bestimmung von Wendepunkten zu Unschérfen fuhren;
Konjunkturumschwiinge werden bei diesem Verfahren oft
zu spét angezeigt.!! AuBerdem hangt die Veranderung ge-

9 Dies gilt auch fir die Jahresdurchschnittsraten von Indexzahlen, so-
fern sich diese als Quotient mit variablem Zahler und konstantem Nen-
ner darstellen lassen. Ein Beispiel hierfdr ist der Preisindex fdr die Le-
benshaltung aller privaten Haushalte, bei dem die laufenden Ausga-
ben der Berichtsperiode zu den konstanten Ausgaben einer festen
Basisperiode in Beziehung gesetzt werden. Bei Indizes mit variablem
Nenner (Beispiel: Deflator des privaten Konsums) oder bei Bezie-
hungszahlen (Beispiel: Lohnsumme je abhdngig Beschéftigten), deren
Jahresdurchschittswert sich nicht als ungewogenes, sondern als ge-
wogenes arithmetisches Mittel der Periodenwerte ergibt, kann die
Jahresdurchschnittsrate dagegen gréBer oder Kkleiner sein als die un-
terjéhrigen Periodenverdnderungsraten.

Eine Ausnahme hiervon sind etwa die Jahresschétzungen des ifo Insti-
tuts der Industrieproduktion nach Branchen. Fur diese Zeitreihen wer-
den vom Statistischen Bundesamt nicht nur kalendermonatliche Ori-
ginalwerte, sondern zusétzlich auch arbeitstdglich bereinigte Werte ver-
dffentlicht. Bei Zeitreihen aus den Volkswirtschaftlichen Gesamtrech-
nungen ist dies nicht der Fall. Vgl. R. Heisig u.a., Verarbeitendes Ge-
werbe: Konjunkturelle Eintribung, in: ifo Wirtschaftskonjunktur, 3/1999,
S.AT1ff.
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gentber dem Vorjahreswert von der gesamten Bewegung
der Zeitreine innerhalb der letzten zwolf Monate ab. Oft-
mals ist man vielmehr an der aktuellen Anderung der Zeit-
reihe im Vergleich zur zeitlich ndheren Vorperiode interes-
siert. Hinzu kommt schlieflich die Abhangigkeit von Basis-
effekten, die aus einer ungleichmaBigen Entwicklung der
Zeitreine aufgrund von Irregularitdten im Vergleichszeit-
raum des Vorjahres resultieren (z.B. Produktionsausfall
durch strenges Winterwetter). Derartige Zufallsschwan-
kungen wirken sich nach einem Jahr auf den Vorjahresab-
stand mit genau umgekehrtem Vorzeichen aus, was — bei
Nichtbeachtung — zu Fehlinterpretationen der aktuellen
konjunkturellen Entwicklung fuhren kann.

Vorperiodenvergleich

Konjunkturell aussageféhiger ist in vielen Fallen deshalb
die prozentuale Veranderung der Zeitreihenwerte von Peri-
ode zu Periode, die sog. laufende Rate LR. Hierzu mUssen
jedoch zuvor alle Werte der Ursprungsreihe von saisonalen
Schwankungen und — falls notwendig — auch von Kalen-
derunregelmaBigkeiten bereinigt werden, weil es sonst zu
Fehleinsch&atzungen der konjunkturellen Entwicklungsrich-
tung der Reihe kommen kann. So kann aus einem Anstieg
der privaten Konsumausgaben vom dritten zum vierten
Quartal eines Jahres nicht ohne weiteres auf eine verbes-
serte Verbrauchskonjunktur geschlossen werden. Diese
Interpretation wére nur dann richtig, wenn — bei Abwesen-
heit von Sondereffekten — die Expansion des Konsums
groBer ist als die saisonUbliche Zunahme aufgrund des
Weihnachtsgeschafts. Ist sie hingegen kleiner, so muBte
eine verschlechterte Verbrauchskonjunktur konstatiert
werden, weil die Zunahme des Konsums offenbar geringer
ausgefallen ist als sonst in dieser Jahreszeit Ublich.

Saisonbereinigungsverfahren filtern den flr einen derarti-
gen Vergleich notwendigen »Ublichen« Saisonausschlag
(Saisonkomponente) aus den Ursprungswerten der Zeit-
reine heraus. Bei dem in der Gemeinschaftsdiagnose ver-
wendeten Verfahren geschieht dies dadurch, daB alle Ur-
sprungswerte U zun&chst durch die Arbeitstagekom-
ponente A dividiert werden; von den kalenderbereinigten
Werten U/A werden in einem zweiten Schritt die mit Hilfe
eines Saisonbereinigungsverfahrens fur die einzelnen Jah-
resabschnitte ermittelten Saisonkomponenten S abgezo-
gen. FUr die saison- und kalenderbereinigten Werte SB gilt
demnach: SB = U/A — S; dies entspricht der Summe aus
glatter Komponente G und irregulédrem Rest R. Die auf die-

1 Vorjahresvergleiche sind das Ergebnis einer asymmetrischen Filterung
und deshalb phasenverschoben. Wendepunkte werden durch derar-
tige Reihentransformationen nach hinten verschoben (z.B. bei einer
Reihe mit einer konjunkturellen Schwingungsdauer von 60 Monaten
um genau 9 Monate).
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se Weise ermittelten Zahlen ermoglichen es, Halbjahres-,
Vierteljahres- oder Monatswerte wirtschaftlicher Reihen
mit Hilfe laufender Raten unmittelbar zueinander in Bezie-
hung zu setzen, ohne dal das Ergebnis dieses Vergleichs
—wie in der Vorjahresbetrachtung — durch die konjunkturel-
le Entwicklung in weiter zurlckliegenden Zeitabschnitten
mitbestimmt wird.12 Bezeichnet man den saison- und ka-
lenderbereinigten Zeitreinenwert in Periode t mit SBt, so
lautet die Formel fUr die laufende Rate:

LR = (SBv/SBt-1)¢100-100.

Der Vorteil des Vorperiodenvergleichs liegt demnach in der
raschen Reaktion auf Bewegungen der Zeitreine am aktu-
ellen Rand. Wenn etwa das saison- und kalenderbereinig-
te vierteljahrliche Bruttoinlandsprodukt nach einer Phase
gleichméBigen Wachstums (z.B. wahrend der letzten vier
Quartale) zu stagnieren beginnt, bleibt die Veranderungs-
rate gegentiber dem vergleichbaren Vorjahreszeitraum im-
mer noch drei Quartale lang positiv (wobei die Rate appro-
ximativ jeweils 3/4, /2 und V4 der frilheren Rate betragt),
wahrend die laufende Rate bereits Stagnation anzeigt.13
Zudem wirken sich bei Vorperiodenvergleichen natur-
gemalB Zufallsschwankungen aus der entsprechenden
Vorjahresperiode nicht aus; dem steht freilich die Abhan-
gigkeit von mdglichen Sondereinflissen aus der jeweiligen
Vorperiode und der Berichtsperiode gegenuber.

Zur Glattung derartiger Irregularitaten, die starke Schwan-
kungen in den laufenden Raten ausldésen kdnnen'4, wer-
den in der Rechenpraxis zuweilen mehrere aufeinanderfol-
gende Perioden zusammengefaBt und laufende Raten aus
den derart aggregierten Ergebnissen und den entspre-
chend aufsummierten Werten der Vorperioden gebildet.
Die Deutsche Bundesbank faBt z.B. in ihren Konjunktur-
analysen mitunter saison- und kalenderbereinigte Quar-
talsergebnisse zu Halbjahresergebnissen zusammen und
vergleicht diese mit den aggregierten Quartalsergebnissen
aus dem jeweils vorangegangenen Halbjahr.15 Eine weite-
re Glattungsmaoglichkeit, die bei saison- und kalenderbe-
reinigten Monatswerten gern benutzt wird, besteht darin,
daB der jeweils letzte Zeitreinenwert zu einem Durch-
schnittswert aus vorangegangenen Monatsergebnissen in
Beziehung gesetzt wird. So wére etwa ein Vergleich der
bereinigten Industrieproduktion im April mit dem Durch-
schnitt des ersten Quartals denkbar.

2 \/gl. Deutsche Bundesbank, Saison- und kalenderbereinigte Angaben
fur die Verwendungskomponenten des Sozialprodukts, a.a.O., S. 37.

18 Vgl. W.C. Hug, Vorauseilende Indikatoren der Konjunktur, Untersu-

chungen des Instituts fir Wirtschaftsforschung der Eidgendssischen

Technischen Hochschule Ziirich, Band 15, 1979, S. 45.

Die Korrelation zweier aufeinander folgender Werte ist negativ, d.h. je

hoher eine laufende Rate ist, desto niedriger ist in der Regel der nach-

folgende Wert und umgekehrt. Vgl. W.C. Hug, Vorauseilende Indikato-

ren der Konjunktur, a.a.O., S. 45.

5 Vgl. etwa Deutsche Bundesbank, Die Wirtschaftslage in Deutschland
im Sommer 1999, in: Monatsberichte der Deutschen Bundesbank,
August 1999.
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FUr die Ausschaltung von saisonalen Einflissen in Zeitrei-
hen gibt es verschiedene Verfahren, was bei gleichen Ur-
sprungswerten zu unterschiedlichen laufenden Raten
fUhren kann.'® In der empirischen Konjunkturforschung
werden deshalb zuweilen mehrere Saisonbereinigungsver-
fahren parallel eingesetzt und ihre Ergebnisse gemittelt.
Aber auch bei Anwendung des gleichen Saisonbereini-
gungsverfahrens kann es insbesondere bei den Endwer-
ten einer Zeitreine zu Korrekturen der laufenden Rate kom-
men, ndmlich dann, wenn neue Ursprungswerte in die
Rechnung einbezogen werden, durch die sich die durch-
schnittliche Saisonbewegung verschiebt.!” Laufende Ra-
ten am aktuellen Rand haben deshalb immer einen vorlau-
figen Charakter.'® Veranderungen gegenlber dem Vorjah-
reswert hingegen werden nur bei einer Korrektur der Ur-
sprungszahlen durch die amtliche Statistik revidiert.®

Die Uberlegenheit des Vorperiodenvergleichs gegenlber
dem Vorjahresvergleich zeigt die folgende Abbildung. Hier
sind auf Vierteljahresbasis die Originalwerte des Auftrags-
eingangs im Verarbeitenden Gewerbe (gestrichelte Kurve),
die saison- und kalenderbereinigte Auftragsreihe (durch-
gezogene Kurve) und die dazugehdrenden Veranderungs-
raten gegentiber dem Vorjahreswert bzw. gegentber dem
Vorperiodenwert (S&ulen) dargestellt. Der konjunkturelle
Rickgang der Nachfrage in den Jahren 1995 und 1998
wird offensichtlich nur vom Vorperiodenvergleich zutref-

6 Kdnnten die Auswirkungen von saisonalen Einfliissen auf eine Zeitrei-
he im einzelnen beobachtet werden, so wére dasjenige Saisonbereini-
gungsverfahren »am besten<, dal3 diese Beobachtungen am genau-
sten reproduziert. Tatsdchlich kbnnen Saisonkomponenten aber nicht
direkt gemessen werden, so daB diie oftmals gestellte Frage nach dem
»richtigen« Saisonbereinigungsverfahren unbeantwortet bleiben mus.
In der Praxis wird eine Vielzahl von Bereinigungsverfahren angewandt.
Das Statistische Amt der Européischen Gemeinschaften (Eurostat)
verwendet z.B. das Verfahren TRAMO/SEATS, das Statistische Bun-
desamt das Berliner Verfahren BV4, die Deutsche Bundesbank das
Census-Verfahren I, Version X-11 und das ifo Institut das Verfahren
ASA-II. Inzwischen gibt es allerdings empirische Studien, nach denen
die Gute unterschiedlicher Saisonbereinigungsverfahren behelfs-
maBig anhand von mathematischen Kriterien (z.B. Stabilitét der Ana-
lyseergebnisse) bzw. mit Hilfe kinstlich erzeugter Zeitreihen (sto-
chastische Simulation) beurteilt werden kann. Siehe dazu etwa:
B. Hdpfner, Ein empirischer Vergleich neuerer Verfahren zur Saisonbe-
reinigung und Komponentenzerlegung, in: Wirtschaft und Statistik,
12/1998, S. 949 ff. sowie G. Goldrian, B. Lehne, Zur Approximation
der Trend-Zyklus-Komponente am aktuellen Rand einer Zeitreihe, er-
scheint in: Jahrbticher fir Nationalékonomie und Statistik.

Vgl. Deutsche Bundesbank, Die Saisonbereinigung als Hilfsmittel der
Wirtschaftsbeobachtung, a.a.O., S. 30.

Laufende Raten aus zeitlich weiter zuriickliegenden Perioden sind hin-
gegen relativ stabil, weil hier gentigend nachfolgende Zeitreihenwerte
zur Verfigung stehen.

Im Rahmen der Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen geben An-
lal3 zu Revisionen z.B. verspétet anfallende Ergebnisse von Spezialsta-
tistiken (z.B. Kostenstrukturerhebungen) oder die Auswertung von
Zahlungen, die nur in mehrjdhrigem Turnus stattfinden (z.B. Handels-
und Gaststéttenzahlung). AuBerdem wird in regelméBigen Abstédnden
das Preisbasisjahr (gegenwdrtig 1995) aktualisiert, was einen nicht
unerheblichen EinfluB auf die Verdnderungsrate des Bruttoinlandspro-
dukts und seiner Komponenten haben kann.

N

=

©
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Auftragseingang im Verarbeitenden Gewerbe

schnitt beobachtete Wachstumstempo
wahrend eines vollen Jahres anhielte. Bei

insgesamt n Jahresabschnitten errech-
net sich die laufende Jahresrate aus der
Formel:

LJ = (SBv/SBt-1)ne100-100.

Im angelséchsischen Raum und hier
insbesondere in den USA werden derar-
tige Veradnderungsraten als Ausdruck
der aktuellen konjunkturellen Dynamik
gewertet.

Steigt oder fallt eine saison- und kalen-

derbereinigte Zeitreine im Laufe eines
Kalenderjahres im grofBen und ganzen

gleichmaBig, so macht es Sinn, auch die

prozentuale Verdnderung zwischen den
jeweiligen Jahresendwerten zu berech-

nen. Diese Rate wird als Jahresver-
laufsrate JV bezeichnet; sie ergibt sich
bei n Jahresabschnitten aus:

JV = (SB/SBt-n)®100-100.20

Im Fall einer Zeitreihe mit konstanter Sai-
sonbewegung (starre Saisonfigur) mus-
sen Jahresverlaufsraten mit den Wachs-
tumsraten, die aus einer lediglich kalen-
derbereinigten Reihe berechnet werden,

nahezu identisch sein. Daneben gibt es
99 Halbjahresverlaufsraten HJV, die die Ver-
anderung innerhalb eines Sechsmo-

nats-Abschnitts messen:

HJV = (SBv/SBt-n/2)#100-100.

MeRzahlen (ohne Erndhrungsgewerbe, Volumen, 1995=100)
113,0 +
Originalreihe
108,0 +
103,0 +
98,0 +
93,0 +
88,0
% Veranderung der Originalreihe
° gegeniiber dem entsprechenden Vorjahresquartal in %
15,0
10,0
5,0 1
0,0 1
-5,0
-10,0
| nom v i Inm wv 1 o v 1 o v i {L I | AV | 1]
94 95 96 97 98
o Verdnderung der saison- und kalenderbereinigten Reihe
5/‘6 gegeniiber dem jeweiligen Vorquartal in %

Auch Halbjahresverlaufsraten kdnnen
nattrlich auf Jahresrate hochgerechnet
werden. FUr diesen speziellen Fall lautet
die Formel fUr die laufende Jahresrate:
LJ = (SBt/SBt-n/2)2¢100-100.21
Halbjahresverlaufsraten haben eine be-
sondere Bedeutung in der Gemein-
schaftsdiagnose der Wirtschaftsfor-
schungsinstitute erlangt: Hier wird infol-

v 1 v 1 I m v 1 o wv | Il
94 95 96 97 98

ge der festen Prognosetermine im
99 Herbst bzw. Frihjahr bei der Ex-post-

Quelle: Statistisches Bundesamt, Berechnungen des ifo Instituts.

fend und zeitnah erfa3t; im Vorjahresvergleich sind dage-
gen die Raten noch zwei Quartale lang positiv.

Haufig werden laufende Raten mit Hilfe der Zinseszinsformel 20

auch auf Jahresrate hochgerechnet. Die laufende Jahresrate
LJ gibt an, wie groB3 die Veranderung eines saison- und ka-  ,
lenderbereinigten Zeitreihenwerts innerhalb eines vollen Jah-
res sein wirde, wenn das in einem bestimmten Jahresab-
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Beschreibung der Konjunktur auf die Ent-
wicklung im jeweils gerade abgelaufenen
Sommerhalbjahr bzw. Winterhalbjahr ab-
gestellt. Bei vierteljghrlichen Ergebnissen

Die Jahresverlaufsrate JV 1Bt sich aus den n laufenden Raten LRt der
einzelnen Jahresabschnitte errechnen. Es gilt:

JV= [Hr =0,...n—1 (7+1_F1’r+r/700)]° 100-100 = LRt + LRt+1 + ... + LRt+n-1.
Diese Formel I&Bt sich fir eine beliebige Zahl von Jahresabschnitten r
verallgemeinern. Bei insgesamt n Teilperioden pro Jahr gilt fir die
hochgerechnete Jahresrate aus r (1<r) Jahresabschnitten:

LJt = (SB/SBt-)"r¢100-100.
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bezieht sich das Sommerhalbjahr auf den Vergleich drittes
Quartal zu erstem Quartal, das Winterhalbjahr auf den Ver-
gleich erstes Quartal zu drittem Vorjahresquartal. Bei mo-
natlichen Werten beziehen sich Angaben zum Sommer-
halbjahr auf den Vergleich September zu Marz, die Angaben
zum Winterhalbjahr auf den Vergleich der Monatsergebnis-
se Mérz zu September.

Zu gleichen Ergebnissen flhrt die Berechnung von Jahres-
verlaufs- und Jahresdurchschnittsraten dann, wenn eine
wirtschaftliche Zeitreine, die ohne zyklische, saisonale
oder kalenderbedingte Schwankungen vereinfacht nur aus
dem Trend besteht, einem geometrischen Entwicklungs-
pfad?? folgt. In diesem Fall stimmen die Jahresdurch-
schnittsrate und die Jahresverlaufsrate (und auch die lau-
fende Jahresrate) Uberein. Im Normalfall liefern beide An-
satze jedoch unterschiedliche Ergebnisse. Eine Verbin-
dung zwischen den Konzepten kann durch den statisti-
schen Uberhang hergestellt werden, der auf den Stand ei-
ner saison- und kalenderbereinigten Zeitreihe am Ende ei-
nes Jahres im Vergleich zum Jahresdurchschnittswert re-
kurriert.

Statistischer Uberhang

Formal ist der statistische bzw. rechnerische Uberhang UB
definiert als prozentuale Differenz zwischen dem Jah-
resendwert SBtwn-1 und dem Jahresdurchschnittswert
(SBt+...+SBt+n-1)/n einer saison- und kalenderbereinigten
Zeitreihe:

UB = {SBtn-1/[(SBt+...+SBtn-1)/n]}#100-100.

Dabei bezeichnet n die Anzahl der Abschnitte pro Jahr. FUr
den Jahresendwert SBt+n-1 wird der Wert des vierten Quar-
tals (bei Monatszahlen: der Dezemberwert) eingestellt.
Nimmt der Uberhang negative Werte an, weil der Jahres-
endwert kleiner als der Jahresdurchschnittswert ist, so
spricht man von Unterhang.

Mit Hilfe des Uberhangskonzepts kénnen Jahresdurch-
schnittsraten zu Jahresverlaufsraten direkt in Beziehung
gesetzt werden, sofern die bereinigte Zeitreine im Verlauf
des Jahres T hinreichend durch eine Gerade approximiert
werden kann. Nach einer aus der Zeitreihenarithmetik her-
geleiteten Faustformel gilt ndmlich:

Jahresdurchschnittsrate (T) = Uberhang (T-1)
+ 0,5eJahresverlaufsrate (T)

Jede Jahresdurchschnittsrate 188t sich in zwei Komponen-
ten zerlegen: Der statistische Uberhang miBt das Wachs-
tum, das sich von Mitte bis Ende des Vorjahres T-1 einge-

22 |n diesem Fall hat die Variable U: folgenden Zeitpfad
Ut = Uoe(1+9/100)t
mit g als laufender Rate (in Prozent) von Periode t zu Periode t-1.
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stellt hat. Hinzu kommt die Halfte des Anstiegs (bzw. des
Rickgangs), der sich — gemessen an der Jahresverlaufs-
rate —im Lauf des Jahres T ergibt. Dieser spiegelt die rela-
tive Verdnderung der Zeitreine von der Jahreswende bis
zur Mitte des Jahres T wider. Beide Werte zusammenge-
nommen fligen sich approximativ zur Jahresdurch-
schnittsrate.23

Wie ist die Formel dkonomisch zu interpretieren? Stagniert
z.B. eine Zeitreihe wie die des saison- und kalender-
bereinigten Bruttoinlandsprodukts im Verlauf des Jahres T
auf dem zum Ende des Vorjahres T-1 erreichten Niveau,
s0 wurde sich im Jahresdurchschnitt gegentiber dem Vor-
jahr immer noch ein »Wirtschaftswachstum« in Héhe des
statistischen Uberhangs ergeben. Die Zunahme der ge-
samtwirtschaftlichen Produktion resultiert in diesem Fall
nicht aus dem konjunkturellen Verlauf des Jahres T, son-
dern allein aus dem konjunkturellen Anstiegswinkel des
Vorjahres. Man kann diesen Effekt am Beispiel einer
zweité&gigen Bergtour veranschaulichen: Ein Wanderer, der
im Laufe des ersten Tages einen Hdéhenunterschied von
1 000 m Uberwunden hat und am zweiten Tag ein Hoch-
plateau durchquert, gewinnt dabei gegentber der Durch-
schnittshéhe des ersten Tages — statistisch gesehen —
500 weitere Hohenmeter.

Wirde hingegen das Bruttoinlandsprodukt im Verlauf des
Jahres T steigen oder sinken, so fiele die damit verbunde-
ne Jahresdurchschnittsrate groBer oder kleiner als der sta-
tistische Uberhang aus. Das Uberhangskonzept ist damit
fUr die Interpretation einer Konjunkturprognose von zentra-
ler Bedeutung: Ist die prognostizierte Jahresdurch-
schnittsrate fUr ein zuklnftiges Jahr T gréBer (oder kleiner)
als der statistische Uberhang aus dem Jahr T-1, so erwar-
tet der Prognostiker im Jahr T — gemessen an der Jahres-
verlaufsrate — offenbar einen konjunkturellen Anstieg (bzw.
Rickgang).

Die formale Prazisierung zwischen der Verlaufs- und der
Jahresdurchschnittsrate mit Hilfe der Uberhangsrechnung
darf jedoch nicht darlber hinwegtduschen, dal die skiz-

23 Ein genauerer Zusammenhang zwischen Jahresverlaufs- und Durch-
schnittsrate einer saison- und arbeitstaglich bereinigten Zeitreihe bei
linearem Verlauf im Jahr T ist gegeben durch:

JDr = {(1+UBT-1/100)8[1+(n+1)/2nJV/7/100]~1}#100.

Dabei bezeichnet JDr die Jahresdurchschnittsrate im Jahr T, JVT die
Jahresverlaufsrate und n die Zahl der Jahresabschnitte.

Da UBT-1/1000JV1/100 = 0 ist und (n+1)/2n = 0,5 gilt, folgt daraus die
gesuchte Faustformel: JDT ~ UBT-1+0,59JV/7. Diese Prézisierung tragt
der Tatsache Rechnung, daBB der »Jahresendwert« SBr 1 nicht exakt
zum Jahreswechsel, sondern lediglich als Durchschnitt des letzten
Jahresabschnitts gemessen wird. Zur Vereinfachung wird die Jahres-
durchschnittsrate JDt hier nicht aus Ursprungswerten berechnet,
sondern aus saison- und kalenderbereinigten Werten. Bei Zeitreihen
aus den Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen muB in diesem Zu-
sammenhang berticksichtigt werden, daBB wegen der unterschiedli-
chen Gewichte der einzelnen Jahresabschnitte und der von Jahr zu
Jahr schwankenden Zahl der geleisteten Arbeitstage die Jahresdurch-
schnittsrate der Ursprungswerte von jener der saison- und kalender-
bereinigten Reihe abweichen kann.
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zierten Zusammenhange lediglich approximativ gelten.
Denn die Verwendung der Faustformel ist eigentlich nur bei
linearem Verlauf der saison- und kalenderbereinigten Zeit-
reihe im Jahr T — hier liegen alle Werte ab dem Endwert des
Jahres T-1 auf einer Geraden — angemessen. Es kommt
hinzu, daB alle Ergebnisse stets von den mathematischen
Eigenschaften und Steuerungsoptionen des zugrundege-
legten Saisonbereinigungsverfahrens abhangig sind. Wird
im Jahr T statt des idealtypischen linearen Verlaufs das
Wachstum der saison- und kalenderbereinigten Zeitreine
von Quartal zu Quartal (bzw. von Monat zu Monat) starker
(konvexer Kurvenverlauf), so Uberzeichnet die angege-
bene Faustformel — bei jeweils gleicher Jahresverlaufsrate
— die korrespondierende Jahresdurchschnittsrate. Umge-
kehrt wird die Jahresdurchschnittsrate bei konkavem Kur-
venverlauf unterschatzt.

Empirischer Vergleich

Eine Gegenulberstellung der verschiedenen Verande-
rungsraten fur das reale Bruttoinlandsprodukt in Deutsch-
land ab 1991 liefert die folgende Tabelle. Erwartungs-
gemanl zeigen die laufenden Raten die konjunkturellen
Umbriche zeitndher als der Vorjahresvergleich. Ein Para-
debeispiel hierflr ist das Jahr 1995: Hier machte sich im
Vorperiodenvergleich die starke konjunkturelle Abkihlung,
die aus der Aufwertung der D-Mark in Verbindung mit
Uberhdhten Tarifabschllissen insbesondere im Metallbe-
reich resultierte, im zweiten Quartal bereits deutlich be-
merkbar. GegenUber dem ersten Quartal des Jahres 1995
betrug die laufende Rate nur noch 0,2%; die Wachstums-
rate, die die Veranderung der unbereinigten Originalwerte
gegenuber den jeweiligen Vorjahreswerten miBt, wies hin-
gegen noch einen Anstieg um 2,2% aus. Diese »Zunah-
mex« ist aber zum gréBten Teil auf den starken konjunktu-
rellen Anstieg der gesamtwirtschaftlichen Produktion im
vorausgegangenen Jahr zurlckzufUhren; so lag im Jah-
resendquartal 1994 das reale Bruttoinlandsprodukt sai-
son- und kalenderbereinigt um 1% Uber dem Durch-
schnittswert des Jahres. Entsprechend grof fiel der Uber-
hang aus. Im ersten Vierteljahr 1996 deutete die laufende
Rate mit einem Plus von 0,4% (+ 1,5% auf Jahresrate
hochgerechnet) auf eine wieder verbesserte Konjunktur
hin; gegentber dem hoher gelegenen Vorjahreswert ergab
sich jedoch noch ein Ruckgang der gesamtwirtschaftli-
chen Produktion um 0,3%. Im ersten Halbjahr 1999 indi-
zierte der Vorperiodenvergleich korrekt die Wachstums-
schwéche in Deutschland: Gegenlber dem Durch-
schnittswert des zweiten Halbjahres 1998 nahm die ge-
samtwirtschaftliche Produktion saison- und kalenderberei-
nigt in diesem Zeitraum mit einer laufende Rate von ledig-
lich 0,2% zu, was annahernd Stagnation bedeutet, im Ver-
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gleich zum Vorjahr ergab sich im Durchschnitt der ersten
beiden Quartale 1999 aufgrund des Uberhangs in Hohe
von 0,4% aber noch ein »Wirtschaftswachstum« von
0,8%. Keine gravierenden Abweichungen gibt es schlieB3-
lich zwischen den Veranderungsraten der Ursprungswerte
und den Veranderungsraten der kalenderbereinigten Wer-
ten des Bruttoinlandsprodukts, jeweils gegen den ver-
gleichbaren Vorjahreswert gerechnet. Dies liegt darin, daf
sich in der Zeitreihe der gesamtwirtschaftlichen Produktion
der Arbeitstageeffekt nur mit etwa 10% niederschlégt.

Der Ex-post-Zusammenhang zwischen Jahresdurch-
schnittsrate, Jahresverlaufsrate und statistischem Uber-
hang ist naturgeman etwas lockerer, als ihn die vorgestellte
Faustformel prima facie suggeriert. Dies ist keinesfalls
Uberraschend, setzt doch die angegebene Approximation
einen linearen Verlauf der saison- und kalenderbereinigten
Zeitreihe voraus. Die stark schwankenden laufenden Raten
zeigen, daB diese Voraussetzung flr die gesamtwirtschaft-
liche Produktion in der Bundesrepublik in den meisten Jah-
ren nicht gegeben ist. Wegen der Unsicherheiten, die den
amtlichen Ergebnissen der Volkswirtschaftlichen Gesamt-
rechnungen fur Deutschland innewohnen (fUr das Brut-
toinlandsprodukt liegt die Fehlermarge gegenwartig etwa
bei + 1/2%), kann bei der Interpretation von Konjunktur-
prognosen die angegebene Faustformel dennoch an-
gewendet werden. In aller Regel werden hier ndmlich rela-
tiv gleichmaBige Verlaufe im Schéatzzeitraum unterstellt, so-
fern nicht dem Prognostiker bereits bekannte Sondereffek-
te (z.B. Vorzieheffekte, Nachholeffekte, Gesetzesanderun-
gen) fir Schwankungen im zukinftigen Zeitreinenverlauf
sorgen.

Die Verwendung unterschiedlicher Ver&dnderungsraten
tragt dem unterschiedlichen Informationsbedurfnis der
Nutzer von Wirtschaftsanalysen und -prognosen Rech-
nung. Die Veroffentlichung von Raten, die auf erwartete
Anderungen von Ursprungswerten gegeniiber dem ent-
sprechenden Vorjahreszeitraum abstellen, ermdglicht es
dem Leser, die prognostizierten Werte unmittelbar mit den
spateren Ist-Ergebnissen der amtlichen Statistik zu verglei-
chen. Auch wissenschattliche Treffsicherheitsanalysen von
Konjunkturprognosen legen in aller Regel amtliche Ori-
ginalreinen zugrunde.24 Diese werden zum Uberwiegen-
den Teil als Ursprungswerte bzw. als Veranderung zum
Vorjahreswert verdffentlicht. Zudem andern sich Vorjahrs-
vergleiche ex post nur bei Revisionen der Ursprungszahlen

24 Vgl. etwa M.J.M. Neumann, Die Inflationsprognosen der Arbeitsge-
meinschaft deutscher wirtschaftswissenschaftlichen Forschungsinsti-
tute: Sind sie »rational«?, in: Weltwirtschaftliches Archiv, Vol. 116,
1980, S. 533-550; R. Weichhardt, Zur Beurteilung von Konjunktur-
prognosen, J.C.B. Mohr (Paul Siebeck), Ttbingen 1982; M.J.M. Neu-
mann, H.S. Buscher, Wirtschaftsprognosen im Vergleich: Eine Unter-
suchung anhand von Rationalitédtstests, in: ifo Studien, 1985,
S. 183-201 oder J. Dépke, E. Langfeldt, Zur Qualitét von Konjunktur-
prognosen fur Westdeutschland 1976-1994, Kieler Diskussions-
beitrdge, 1995, Nr. 247.
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Vorjahresvergleich versus Vorperiodenvergleich
Bruttoinlandsprodukt in Preisen von 1995

Ursprungswerte| Kalender- Saison- und Veranderungen | Arbeitstagliche Veranderungen Laufende Statistischer
im Quartal, bereinigte kalender- gegen Vorjahr, Rate (a) gegen Vorperiode | Jahresrate (b) |Uberhang (c)
Jahresergebnis Werte bereinigte Werte Jahresdurch- (Verlaufsrate),
schnittsrate Jahresverlaufs-
rate
Mrd. DM in %

1992
| 840,2 836,0 858,6 3,6 3,4 1,9 7,8 -
1l 850,0 880,1 853,9 1,4 1,6 -0,6 -2,2 -
1 860,7 823,9 854,0 2,2 2,2 0,0 0,1 -
[\ 870,1 881,8 853,4 1,7 1,4 -0,1 -0,3 -0,2
Jahr 3421,0 - - 2,2 - 1,3 - -

1993
| 816,6 813,8 839,6 -2,8 -2,7 -1,6 -6,3 -
I 841,1 869,8 844.,4 -1,0 -1,2 0,6 2,3 -
1} 858,5 821,8 849,0 -0,3 -0,3 0,5 2,2 -
I\ 867,6 878,6 850,4 -0,3 -0,4 0,2 0,7 0,5
Jahr 3383,8 - - -1,1 - -0,4 - -

1994
| 837,1 833,2 860,4 2,5 2,4 1,2 4,8 -
I 860,4 889,6 862,6 2,3 2,3 0,2 1,0 -
1 878,2 840,7 867,7 2,3 2,3 0,6 2,4 -
I\ 887,5 901,0 874,9 2,3 2,5 0,8 3,4 1,0
Jahr 3463,2 - - 2,3 - 2,9 - -

1995
| 855,4 850,3 878,6 2,2 2,0 0,4 1,7 -
I 879,1 910,2 880,3 2,2 2,3 0,2 0,8 -
1 890,0 853,0 878,5 1,3 1,5 -0,2 -0,8 -
[\ 898,5 904,4 880,1 1,2 0,4 0,2 0,7 0,1
Jahr 3523,0 - - 1,7 - 0,6 - -

1996
[ 853,2 851,1 883,3 -0,3 0,1 0,4 1,5 -
I 884,8 918,8 885,3 0,6 0,9 0,2 0,9 -
n 903,7 867,6 890,8 1,5 1,7 0,6 2,5 -
I\ 907,9 914,0 892,5 1,0 1.1 0,2 0,8 0,5
Jahr 3549,6 - - 0,8 - 1,4 - -

1997
| 856,0 857,8 891,0 0,3 0,8 -0,2 -0,7 -
1l 905,5 937,6 902,5 2,3 21 1,3 53 -
1 917,7 881,1 903,8 1,5 1,5 0,2 0,6 -
[\ 921,9 927,5 908,3 1,5 1,5 0,5 2,0 0,8
Jahr 3601,1 - - 1,5 - 1,8 - -

1998
| 888,9 888,4 918,9 3,8 3,6 1,2 4,7 -
Il 915,1 950,2 916,0 1.1 1,3 -0,3 -1,3 -
n 935,6 898,1 921,3 2,0 1,9 0,6 2,3 -
I\ 939,0 942,2 923,5 1,9 1,6 0,2 1,0 0,4
Jahr 3678,6 - - 2,2 - 1,7 - -

1999
| 893,8 893,3 922,8 0,6 0,6 -0,1 -0,3 -
I 924,4 958,7 925,2 1,0 0,9 0,3 1,0 -

Ergebnisse.

a) Veranderung der kalenderbereinigten Werte gegeniber dem vergleichbaren Vorjahreszeitraum.
b) Veranderung gegenuber der Vorperiode auf ein volles Jahr hochgerechnet.
c) Prozentuale Differenz zwischen dem Jahresendwert und dem Jahresdurchschnittswert der saison- und kalenderbereinigten

Quelle: Statistisches Bundesamt, Berechnungen des ifo Instituts.
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durch die statistischen Amter. Verdnderungsraten aus sai-
son- und kalenderbereinigten Zeitreinenwerten, die sich
auf die jeweilige Vorperiode beziehen (z.B. laufende Raten,
laufende Jahresraten), zeigen dem Leser die besonders in-
teressante Veranderung der Konjunktur (unter Einschiuf3
der irregularen Komponente); allerdings kénnen sich die
Werte und zuweilen auch die Bewegungsrichtung bei der
Hinzunahme neuer Ursprungswerte in die zu analysieren-
de Zeitreihe andern. Dies ist nattrlich miBlich, wenn es gilt,
laufende Raten zur aktuellen wirtschaftlichen Situation zu
ermitteln. Zudem héngen saison- und kalenderbereinigte
Zeitreinen von den mathematischen Eigenschaften und
Steuerungsoptionen der zugrundegelegten Bereinigungs-
verfahren ab. Dem Gewinn an Aktualitat steht also ein Ver-
lust an Prazision gegenuber; bei der Verwendung von lau-
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fenden Jahresraten kommt sogar noch eine deutliche Zu-
nahme der Fehlermargen hinzu, da sich jeder Schatzfehler
bei der Hochrechnung auf das volle Jahresergebnis natur-
geman mit der Zahl der Jahresabschnitte potenziert. Lau-
fende Jahresraten sollten daher mdglichst nur aus relativ
ruhig verlaufenden Reihen ermittelt werden. Letztlich bleibt
es freilich dem Leser Uberlassen, welche Information und
damit welches Konzept ihm besonders wichtig ist. Des-
halb wird das ifo Institut auch in Zukunft in seinen Konjunk-
turanalysen und -prognosen fir die Bundesrepublik
Deutschland und Europa sowohl Vorjahresvergleiche aus
Originalwerten einer Zeitreihe als auch Vorperiodenverglei-
che aus saison- und kalenderbereinigten Reihen verdffent-
lichen.

Wolfgang Nierhaus
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Kurzlich veroffentlichte das Statistische Bun- Abb. 1

desamt eine Wachstumsrate des realen Brut-

Georg Goldrian

Amplitudenfunktion von Wachstumsraten

toinlandsprodukts (BIP) fur das erste Quar-
tal 2005. Demzufolge nahm das saisonbe- 45
reinigte BIP gegenUber dem Vorquartal um

1% zu. Das Ausmal des Wachstums Uber- 0
raschte die Fachwelt. Sieht man aber ge- 35
nauer hin, so muss man zur Kenntnis neh- 3.0
men, dass infolge der Saisonbereinigung die 25
Aussagekraft der Wachstumsrate nur als 2.0
ziemlich unscharf eingeschétzt werden kann. 15
Die zugehorige Zeitreihe wurde mit dem Ver- 10
fahren X-12 Arima nach den Vorgaben der 05
Deutschen Bundesbank bereinigt. Dabei 00

spielt die Berucksichtigung unterschiedlicher
Arbeitstagezahlen gleicher Quartale eine ge-
wisse Rolle. Wird beispielsweise der dazu
verwendete Arbeitstage-Indikator der Bun-
desbank auch zur Saisonbereinigung mit
dem Verfahren des ifo Instituts (ASA-II) her-
angezogen, so lasst sich mit der bereinigten Reihe ein
Wachstum von gut 0,5%, also nur etwa die Halfte des ver-
offentlichten Werts, berechnen.

Dass trotz dieser Unscharfe die Darstellungsform der Kon-
junkturentwicklung bei Analytikern beliebt ist, ist wohl da-
mit zu erklaren, dass das Quartalswachstum zum Wachs-
tum des gesamten Jahres hochgerechnet werden kann. Ein
weiteres Problem tut der Beliebtheit gleichfalls keinen Ab-
bruch: Mit der Transformation zu Wachstumsraten findet
eine Filterung der Reihe statt, die nicht nur, wie beabsich-
tigt, den Trend oder saisonale Bewegungen der betreffen-
den Zeitreihe unterdrlckt, sondern auch sehr stérende Ne-
benwirkungen ausldst. Insbesondere erfahrt gerade die kon-
junkturelle Dynamik, die hier im Blickpunkt des Interesses
steht, eine starke Dampfung, zusatzlich werden hochfre-
quente und irreguldre Komponenten verstarkt, was zu ei-
ner weiteren Verschleierung der konjunkturellen Informa-
tion flhrt, und es findet eine Phasenverschiebung statt.

Die Filterwirkungen der Transformation zu Wachstumsra-
ten (mit Ausnahme der Phasenverschiebung) verdeutlicht
die Amplitudenfunktion wie sie in Abbildung 1 dargestellt ist.
Dort sind die systematischen Komponenten einer Zeitreihe
aus Quartalswerten durch ihre Schwingungsdauer gekenn-
zeichnet, wahrend die irreguldre Komponente sich Uber das
gesamte Spektrum verteilt. Die Amplitudenfunktion ist als
ein Faktor zu verstehen, mit dem die Amplitude einer Kom-
ponente infolge der Filterung multipliziert wird. Demnach
zeigt ein Wert von O eine vollstandige Unterdriickung der be-
treffenden Komponente an, der Wert 1 signalisiert keine Wir-
kung und ein Wert gréBer als 1 eine Verstarkung der Dyna-
mik der betroffenen Komponente.

Die beiden Wachstumsraten beziehen sich auf zwei unter-
schiedliche Basisquartale; auf das Vorquartal und auf das

= Gegenuber Vorquartal = Gegenliber Vorjahresquartal

OO0 36 18 12 9 72 6 5145 4 36 32 3 28 26 24 23 21 2

Schwingungsdauer in Quartalen

Quelle: Statistisches Bundesamt; Bererechnungen des ifo Instituts.

Vorjahresquartal. Der Bezug auf das Vorquartal ist die hier
interessantere Transformation. Die zugehdrige Amplituden-
funktion signalisiert, dass zwar ein Trend unterdrickt wird,
jedoch erfahrt auch die konjunkturelle Dynamik eine mehr
oder weniger starke Dampfung, legt man nach Baxter und
King (1995) die Grenze zwischen Trend und Konjunktur-
komponente auf 32 Quartale und die Untergrenze des kon-
junkturellen Schwingungsbereichs auf sechs Quartale. Von
der konjunkturellen Grundschwingung, die im Allgemeinen
im Bereich von 18 bis 32 Quartale liegt, bleibt sogar nur et-
wa ein Zehntel der urspriinglichen Dynamik erhalten, wéh-
rend konjunkturelle Oberschwingungen relativ weniger ge-
dampft an Bedeutung gewinnen. Die Verstarkung der sai-
sonalen Bewegungen stért hier nicht weiter, weil die Reihe
vorab saisonbereinigt wurde. Aber es stort gewaltig, dass
sowohl hochfrequente als auch irregulére Bewegungsan-
teile verstarkt werden. Insgesamt gesehen spiegelt der Fil-
ter-Output nur sehr eingeschrankt die konjunkturelle Dyna-
mik der behandelten Reihe wider, wie ein Blick auf die Ab-
bildung 2 zeigt. Dort wird die entsprechend transformierte
saisonbereinigte Reihe des realen Bruttoinlandsprodukts
dargestellt.

Jahreswachstumsraten haben zumindest den Vorteil, dass
sie ohne eine vorgeschaltete Saisonbereinigung auskom-
men, weil eine einfache Form einer solchen Bereinigung in
den Filter integriert ist. Entsprechend fehlt dem Filterergeb-
nis die oben beschriebene Unschérfe. Die zugehdrige Am-
plitudenfunktion in Abbildung 1 verdeutlicht den Doppelef-
fekt von Trend- und Saisonbereinigung. Im konjunkturellen
Bereich Uberwiegen nun Verstarkungseffekte, Gleiches gilt
fUr die hochfrequenten Komponenten und flir groBe Teile der
irregularen Bewegungen. Auch die Transformation zu Jah-
reswachstumsraten ist demnach weit entfernt von einem
idealen Filter, dessen Amplitudenfunktion fur die zu unter-
drickenden Frequenzbereiche O und fUr alle anderen Be-

58. Jahrgang - ifo Schnelldienst 13/2005
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48 Im Blickpunkt

Abb. 2
. Reales Bruttoinlandsprodukt

saisonbereinigt (ASA-II)

Vorquartalswachstumsraten in %
2.0

1991 1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.

reiche 1 anzeigt. Ein weiteres Problem ist, dass die beiden
untersuchten Wachstumsraten gravierende Phasenver-
schiebungen verursachen. Verantwortlich fur diese un-
gunstigen Nebenwirkungen ist der asymmetrische Charak-
ter dieser Filter. Mit diesem Charakter ist aber auch ein Vor-
teil verbunden: Solche Filter liefern am aktuellen Reihen-
rand stabile Schatzwerte in dem Sinne, dass neu hinzu-
kommende Reihenwerte die bisherigen Schatzungen nicht
verandern. Der Vorteil wird aber durch die Nebenwirkun-
gen mehr als ausgeglichen. Insbesondere verbietet es sich,
die Transformation zu Jahreswachstumsraten als ein einfa-
ches Saisonbereinigungsverfahren zu betrachten. Noch
wichtiger ist aber, dass die Interpreter des Filter-Outputs
die Nebenwirkungen mit in ihre Analyse einbeziehen.

Literatur

Baxter, M. und R.G. King (1995), »Measuring business cycles. Approximate
band-pass filters for economic time series«, NBER Working Paper 5022.
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Eine langfristige Perspektive

Harm Bandholz, Gebhard Flaig und Johannes Mayr

Gemessen an der Wachstumsrate des realen Bruttoinlandsprodukts weist Deutschland im inter-
nationalen Vergleich in den letzten Jahren eine besonders schlechte wirtschaftliche Performance
auf. In diesem Beitrag untersuchen wir, ob dies eher eine ungiinstige konjunkturelle Entwicklung
widerspiegelt oder ob sich dahinter eine langfristige Wachstumsschwiache verbirgt. Dazu werden
mit Hilfe eines Strukturellen Zeitreihenmodells fiir verschiedene OECD-Lénder von 1950 bis 2004
die Beitrage von Konjunktur und langfristigem Trend zu den Wachstumsraten des Bruttoinlands-
produkts ermittelt. Die Ergebnisse zeigen, dass die Trendwachstumsrate seit den fiinfziger Jah-
ren in allen analysierten Lidndern zuriickging. Besonders stark war aber der Riickgang in Deutsch-
land, wo die aktuelle Trendwachstumsrate zurzeit lediglich 1,1% betrdgt und damit den niedrigs-
ten Wert unter allen hier betrachteten Lidndern annimmt. Die Stagnationsphase der letzten Jahre
ist auch das Resultat der schlechten konjunkturellen Entwicklung. Da diese aber im internationa-
len Vergleich nicht wesentlich anders verlief als in anderen Landern, ist die enttduschende Wachs-
tumsperformance in Deutschland vor allem auf die niedrige langfristige Trendwachstumsrate zu-

riickzufiihren.

FUr die Beurteilung der konjunkturellen Si-
tuation eines Landes wird oft die Wachs-
tumsrate des realen Bruttoinlandspro-
dukts herangezogen. So werden bei-
spielsweise in der aktuellen Diskussion die
niedrigen Wachstumsraten der letzten
Jahre von vielen als Beleg daflir gesehen,
dass sich Deutschland im Vergleich so-
wohl mit friheren Entwicklungen als auch
mit der Situation in anderen Landern in ei-
ner auBergewodhnlich schlechten konjunk-
turellen Lage befindet.

Dabei wird aber ignoriert, dass Wachs-
tumsraten nur dann ein sinnvoller Mal3-
stab fUr die konjunkturelle Entwicklung
sind, wenn in einem intertemporalen Ver-
gleich innerhalb eines Landes die langfris-
tige Trendwachstumsrate Uber die Zeit
konstant ist bzw. wenn in einem interna-
tionalen Vergleich die Trendwachstums-
raten der verschiedenen Lander identisch
sind. Wenn aber — wie unsere spateren
empirischen Ergebnisse zeigen — die ak-
tuelle Trendwachstumsrate in den USA
3,1% betragt und diejenige in Deutsch-
land nur 1,1%, dann hétten wir in den bei-
den L&ndern nur dann dieselbe konjunk-
turelle Entwicklung, wenn die tatsachliche
Wachstumsrate des BIP in den USA
2 Prozentpunkte héher ware als die in
Deutschland. Erst wenn die BIP-Wachs-
tumsrate in den USA um mehr als 2 Pro-
zentpunkte hoher ist, befinden sich die
USA in einer gunstigeren konjunkturellen
Entwicklung als Deutschland.

ifo Schnelldienst 4/2005 - 568. Jahrgang

Diese Uberlegungen zeigen, dass fir ei-
ne sinnvolle und zuverlassige Diagnose
der konjunkturellen Entwicklung anhand
von Wachstumsraten immer auch eine
Abschéatzung der zugrunde liegenden
Trendwachstumsrate notwendig ist. Dies
ist auch erforderlich, wenn man anstelle
von Wachstumsraten die so genannte
Outputliicke (output gap) als MaBstab fiir
die Konjunkturentwicklung heranzieht:
Definitionsgemé&s ist die Outputllicke die
prozentuale Abweichung der tatsachli-
chen Produktion von ihrem Trendwert.
Da der Trend des realen Bruttoinlands-
produkts approximativ das Produktions-
potential einer Volkswirtschaft widerspie-
gelt, ist das Trendwachstum nicht nur fir
die Bestimmung der konjunkturellen La-
ge, sondern auch fur die Abschatzung
der mittelfristigen Wachstumsperspekti-
ven und damit fUr viele wirtschaftspoliti-
sche Problemstellungen von zentraler
Bedeutung.

In diesem Beitrag analysieren wir mit Hil-
fe eines Strukturellen Zeitreihenmodells
die Beitrédge von Trend und Konjunktur zur
Entwicklung des realen Bruttoinlandspro-
dukts in einigen gréBeren OECD-Landern
im Zeitraum von 1950 bis 2004. Unsere
besondere Aufmerksamkeit gilt dem in-
ternationalen Vergleich der Entwicklung
der langfristigen Trendwachstumsraten.
Die empirische Analyse liefert aber auch
einige Hinweise darauf, wie die konjunk-
turelle Situation der letzten Jahre in den
verschiedenen Landern einzuschatzen ist.
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Forschungsergebnisse | 29

In den n&chsten beiden Abschnitten diskutieren wir das
von uns benutzte 6konometrische Verfahren und erlautern
die Daten. Danach présentieren wir die Schatzergebnisse
und ziehen daraus einige Schlussfolgerungen.

Das 6konometrische Modell

Die Extraktion der unbeobachteten Trend- und Zykluskom-
ponenten aus der beobachteten Zeitreine des realen BIP
ist keine triviale Aufgabe. In der Literatur wurden eine gan-
ze Reihe verschiedener Ansétze vorgeschlagen (fUr einen
Uberblick vgl. beispielsweise Canova 1998; SVR 2003). Die
popularsten Methoden drften der Hodrick-Prescott-Filter
(Hodrick und Prescott 1997), der Baxter-King-Filter (Baxter
und King 1999) und der Rothemberg-Filter (Rothemberg
1999) sein. Auch wenn diese Verfahren in vielen Fallen plau-
sible Ergebnisse liefern, weisen sie unter methodischen Ge-
sichtspunkten doch eine Reihe schwerwiegender Probleme
auf. Beispielsweise bestimmt der Hodrick-Prescott-Filter den
Trendverlauf so, dass einerseits der geschétzte Trend nicht
zu weit von der beobachteten Zeitreine abweichen darf und
dass andererseits der Trendverlauf »glatt« sein soll. Das re-
lative Gewicht dieser beiden Elemente der Zielfunktion wird
durch einen Glattungsparameter gesteuert, der aprioristisch
ohne Rucksicht auf die stochastischen Eigenschaften der
jeweiligen Zeitreihe vorgegeben wird. Dadurch entsteht die
Gefahr, dass kinstliche Zyklen erzeugt werden (vgl. etwa
Cogley und Nason 1995 oder Harvey und Jaeger 1993),
was auch unerwiinschte Effekte auf die Schatzung der Trend-
komponente haben kann.

In diesem Beitrag verwenden wir fUr die Schétzung der Trend-
und Zykluskomponenten des realen BIP ein Strukturelles
Zeitreihenmodell (flr eine ausfuhrliche Darstellung vgl. Har-
vey 1989; fUr eine Einflihrung vgl. Flaig 2003). Strukturelle
Zeitreihenmodelle basieren auf interpretierbaren und wohl-
definierten Spezifikationen fUr die unbeobachteten Kom-
ponenten der Zeitreihe und erlauben eine flexible Modellie-
rung von speziellen Sachverhalten, wie beispielsweise Aus-
reiBern. Der groBte Vorteil dieses Ansatzes im Vergleich zu
den oben genannten ad-hoc-Filtern besteht darin, dass die
Modellparameter dkonometrisch geschéatzt und nicht a prio-
ri vorgegeben werden. Das resultierende Modell ist damit
den Daten optimal angepasst und ermdglicht Tests auf ei-
ne adaquate Spezifikation.

Im Folgenden zerlegen wir die logarithmierte Zeitreine des
realen Bruttoinlandsprodukts verschiedener Lander additiv
in ihre Trend-, Zyklus- und irregulare Komponente:

(1)yt=Tt+Ct+It

Jede dieser Komponenten wird als ein stochastisches Zeit-
reinenmodell spezifiziert (fUr die genaue mathematische For-

mulierung des Modells siehe Anhang). Damit lassen sich a-
priori-Vorstellungen tber die »Natur« dieser Komponenten
effizient in die Modellformulierung einbeziehen.

Die Trendkomponente T beschreibt die langfristige Entwick-
lung der Produktion. Wir wahlen als Spezifikation das so ge-
nannte »smooth trend«-Modell (vgl. Harvey 2000). Dabei ist
der Trendwert in einer bestimmten Periode gleich seinem
Wert in der Vorperiode plus einer Veranderungsrate (drift).
Dieser drift-Term folgt einem random walk. Damit lassen
wir explizit zu, dass sich die langfristige Wachstumsrate per-
manent &ndern kann, ohne dass wir aprioristisch festlegen
mUssen, wann und in welchem Ausmaf solche »Trendbrii-
che« auftreten.

Die Konjunktur- oder Zykluskomponente C beschreibt die
mehrjahrigen Schwankungen der Produktion um den lang-
fristigen Trend. Die zyklische Komponente spezifizieren wir
als Summe von zwei Unterzyklen. Dahinter steht die Idee
der klassischen Konjunkturtheorie (vgl. beispielsweise
Schumpeter 1939), dass der Konjunkturzyklus durch die
Uberlagerung eines kurzen (Kitchin-) und eines langen (Ju-
glar-)Zyklus entsteht. Unabhangig von inhaltlichen Vorstel-
lungen, beispielsweise Uber Lager- und Investitionszyklen,
ermoglicht die gewahlte Spezifikation eine flexible Model-
lierung des konjunkturellen Verlaufs, etwa in Form von asym-
metrischen Auf- und Abschwingen.

Unsystematische Verédnderungen des realen Bruttoinlands-
produkts werden mit der irreguldren Komponente | erfasst.
Die Irregulére ist im Grundmodell eine reine Zufallsvariable.
Falls jedoch ein geschatzter Wert der Irreguléaren und/oder
des Prognosefehlers auBergewdhnlich groB ist, fangen wir
dies durch einen AusreiBerterm in Form einer Dummy-
Variablen auf.

Daten

Da hier Trend und Zyklus der wirtschaftlichen Entwicklung
verschiedener Volkswirtschaften im Zeitverlauf analysiert und
verglichen werden, wird eine MaBzahl der Produktion be-
notigt, die sowohl in der zeitlichen Entwicklung als auch in
der internationalen GegenUberstellung aussagekraftig bleibt.
Als MaBstab der realen Wirtschaftsentwicklung einer Volks-
wirtschaft verwenden wir das reale Bruttoinlandsprodukt.
Um einen international aussagekraftigen Vergleich der Er-
gebnisse zu erreichen, werden neben den groen européi-
schen Volkswirtschaften Deutschland, Frankreich, Italien und
GroBbritannien ferner die USA und Japan sowie das Ag-
gregat Euroraum (ohne Deutschland) in die Studie aufge-
nommen. FUr die Schatzungen verwenden wir Jahresda-
ten der OECD-Lander fUr den Zeitraum von 1950 bis 2003,
berechnet in US-Dollar des Basisjahres 1999, auf die das
Konzept der Kaufkraftparitaten angewendet ist. Da die ver-
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wendete Datenbank lediglich Zeitreihen bis einschlieBlich
des Jahres 2003 umfasst, werden fur das Jahr 2004 die
Prognosen des ifo Instituts (Stand: Januar 2005) herange-
zogen.

Um bei der Zusammenfassung der BIP-Daten einzelner Lan-
der zu Aggregaten von Landergruppen, wie der Eurozone,
eine Verzerrung der Zeitreinen durch die relativ volatilen Ent-
wicklungen der Wechselkurse zu vermeiden, benutzen wir
das Konzept konstanter Kaufkraftparitaten. Anstelle der
Wechselkurse werden dabei international vergleichbare
Messziffern zum Vergleich der Kaufkraft verwendet. Aus-
gedrickt in der Kaufkraft des US-Dollar, sind diese definiert
als die zum Kauf einer bestimmten Menge an Gutern und
Leistungen erforderlichen Wahrungseinheiten eines Landes.
Die aktuellen Benchmark-Ergebnisse der Kaufkraftparitaten,
die alle drei Jahre verdffentlicht werden, spiegeln die Preis-
notierungen eines Warenkorbes wider, der ungeféahr 3000
vergleichbare und reprasentative Guter und Dienstleistun-
gen umfasst, aus denen sich das Bruttoinlandsprodukt ei-
nes Landes zusammensetzt. Da auch im Rahmen der Be-
rechnung der Kaufkraftparitdten auf das Konzept eines Ba-
sisjahres zurlckgegriffen wird, bezeichnet man die resultie-
renden Werte als auf konstanten Kaufkraftparitaten be-
ruhend.

Die auf diesem Weg ermittelten Werte der Bruttoinlandspro-
dukte bilden die Basis der vorliegenden Studie und sind
der Datenbank GGDC Total Economy der Universitat Gro-
ningen entnommen. Diese geht fUr den Zeitraum bis 1990
Uberwiegend auf die Arbeit von Angus Maddison zurtick und
basiert seit 1991 auf eigenen Forschungsarbeiten des Gro-
ningen Growth and Development Centre (vgl. Growth and
Development Centre and The Conference Board 2004). Es
sei darauf hingewiesen, dass durch die Umrechnung mit
Kaufkraftparitéten der Verlauf des realen BIP innerhalb eines
Landes nicht beruhrt wird.

Durch die Wiedervereinigung tritt fir Deutschland ein Bruch
in der Datenreihe auf. Die Ursprungszahlen beziehen sich
bis 1990 auf Westdeutschland und ab 1991 auf Gesamt-
deutschland. Um den Sprung im Jahre 1991 zu eliminie-
ren, wurden die westdeutschen Daten vor 1991 mit dem
Verhaltnis BIP Westdeutschland zu BIP Gesamtdeutschland
im Jahre 1991 multipliziert. Die Zeitreine des Euroraumes
wird durch einfache Aufsummierung der Zeitreihen des rea-
len Bruttoinlandsprodukts zu konstanten Kaufkraftparita-
ten der einzelnen Mitgliedstaaten gebildet.

Die Daten fur das reale japanische BIP sind mit der traditio-
nellen Methode einer Festpreisbasis preisbereinigt worden.
Seit Ende letzten Jahres berechnet das japanische statisti-
sche Amt (ESRI) das reale BIP unter Verwendung der Vor-
jahrespreisbasis. Nach der neuen Methode ist die Wachs-
tumsrate des realen BIP um ungefahr einen Prozentpunkt
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niedriger. Um Konsistenz zu gewahrleisten, wird fur Japan
die nach aktualisierter Berechnungsgrundlage prognostizier-
te Wachstumsrate des Jahres 2004 um einen Prozentpunkt
auf 3,6% erhoht. Alle Resultate fur die Trendwachstumsra-
te, die wir im Folgenden fur Japan beschreiben, sind mit den
Daten der »neuen« Methodik nicht mehr voll vergleichbar
und mussen tendenziell nach unten korrigiert werden.

Empirische Ergebnisse
Trend und langfristige Wachstumsraten

Die langfristige Entwicklung des jeweils betrachteten Brut-
toinlandsprodukts wird in Gleichung (1) durch die Trendkom-
ponente T reprasentiert. Die linken Graphiken der Abbil-
dung 1 zeigen den Verlauf der geschatzten Trendkompo-
nenten fUr die sechs untersuchten Staaten sowie die Euro-
zone ohne Deutschland von 1950 bis einschlieBlich 2004.
Die Zeitreinen sind samtlich logarithmiert und zwecks gra-
phischer Vergleichbarkeit im Jahr 1950 auf null normiert. Als
Referenz findet sich in jeder Graphik die langfristige Entwick-
lung von Deutschland; sie wird jeweils den Trendkomponen-
ten zweier anderer Lander gegentbergestellt. Als zuséatzli-
che Information zeigen die rechten Graphiken in Abbildung 1
die so genannten drift-Komponenten. Diese ergeben sich
geman Gleichung (A2) als erste Differenz der Trendkompo-
nente und sind mithin als Wachstumsrate des Trends und
damit als langfristige Wachstumsrate oder Potentialrate des
Bruttoinlandsprodukts zu interpretieren. Zur Beschreibung
der wirtschaftlich langfristigen Entwicklung eines Landes
ist die Betrachtung beider Zeitreihen — des Trends und sei-
ner Wachstumsrate — erforderlich. So weist beispielsweise
in Deutschland der Trend darauf hin, dass das Bruttoinlands-
produkt seit 1950 (mit Ausnahme der Vereinigten Staaten)
stéarker gewachsen ist als die Produktion in sdmtlichen an-
deren betrachteten Staaten. Gleichzeitig zeigt aber der zeit-
liche Verlauf des drift-Terms, dass dieses dominante Wachs-
tum lediglich aus der Nachkriegszeit und der Periode des
deutschen »Wirtschaftswunders« resultiert. Spatestens seit
Ende der siebziger Jahre wachst die wirtschaftliche Aktivi-
t&t in Deutschland zumindest nicht mehr schneller als in den
anderen Landern, und seit Ende der neunziger Jahre weist
der langfristige Trend in Deutschland sogar die geringste
Wachstumsrate unter den hier analysierten Landern auf.

Eine detaillierte Betrachtung des Trendwachstums in
Deutschland zeigt, dass hierzulande Anfang der flnfziger
Jahre, bedingt durch den Aufholprozess im Zuge des Wie-
deraufbaus, Wachstumsraten von knapp 9% verzeichnet
werden konnten. Im Laufe der funfziger Jahre ging die lang-
fristige Wachstumsrate auf knapp 6% zurtick. Dieser Ruck-
gang setzte sich Anfang der sechziger Jahre zun&chst wei-
ter fort, wobei sich das langfristige Wachstum in dieser Zeit
aber weiterhin mit einer aus heutiger Sicht phantastischen
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Abb. 1

Trends und langfristige Wachstumsraten in OECD-Landern
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Quelle: GGDC (2004); eigene Berechnungen.

Rate von etwa 4% vollzog. Eine deutliche Verlangsamung
des Wachstums begann Anfang der siebziger Jahre. Bis zum
Jahr 1982 sank die Potentialrate auf 1,1% ab. Die Tatsache,
dass dieser Wachstumsrickgang bereits 1970 begann,

zeigt, dass nicht, wie allgemein propagiert,
allein die Olkrisen fir die deutliche Wachs-
tumsverlangsamung und den einhergehen-
den Anstieg der Arbeitslosigkeit Mitte der
siebziger und Anfang der achtziger Jahre ver-
antwortlich waren. Vielmehr scheinen die da-
maligen Olpreisanstiege lediglich eine Ten-
denz verstérkt zu haben, die bereits zuvor
durch andere strukturelle Faktoren ausgeldst
worden ist. In einer anschlieBenden Erholung
erhéhte sich die Potentialrate bis 1989 noch
einmal auf beachtliche 3,6%. Auch diese Be-
obachtung zeigt, dass die allgemein als »Wie-
dervereinigungsboom« bezeichnete Expan-
sion im Vorfeld der deutschen Einheit nur
deshalb so dynamisch ausgefallen ist, weil
sie zusétzlich durch langfristige Wachstums-
tendenzen unterstttzt wurde. Zu Beginn der
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Tab. 1

Vereinigte Staaten

2005

2005

2005

neunziger Jahre verlangsamte sich das
Trendwachstum abrupt und fiel innerhalb von
nur funf Jahren von 3,3% (1990) auf 1,4%
(1995). Der Ruickgang des Trendwachstums
setzte sich seitdem, wenn auch deutlich ver-
langsamt, bis in die Gegenwart fort. Mit ei-
ner aktuellen langfristigen Rate von 1,1%
wachst die deutsche Wirtschaft im Trend in
etwa so langsam wie anfangs der achtziger
Jahre. Neu und durchaus besorgniserregend
an der aktuellen Situation ist allerdings die
Persistenz dieses niedrigen Wachstumstem-
pos. Tabelle 1 fasst die getroffenen Aussa-
gen und die Informationen aus dem Verlauf
der geschétzten Trendrate numerisch zusam-
men. Es zeigt sich auch dort, dass die Po-
tentialrate des deutschen Bruttoinlandspro-
dukts seit Beginn der Beobachtungsperiode
sukzessive von 6% (1950-1969) tber 2,5%
(1970-1989) und 1,9% (1990-1999) auf nun-
mehr 1,1% (2000-2004) gesunken ist.

Etwa ebenso stark wie in Deutschland ist das
Bruttoinlandsprodukt Uber die vergangenen
55 Jahre in Italien gewachsen. Auch dort ba-
siert die insgesamt starke Zunahme der Pro-
duktion primar auf den hohen langfristigen
Wachstumsraten wahrend der flnfziger und
den frihen sechziger Jahren. Abbildung 1
belegt aber, dass die Entwicklung in Italien
deutlich glatter verlief als in Deutschland.
Nach einem maximalen Anstieg von gut 6%
im Jahr 1960 verlangsamte sich das Wachs-

tum bis zum Jahr 1995 auf 1,4%. Wahrend es in der ersten
Halfte der achtziger Jahre (1982-1986) eine voribergehen-
de Unterbrechung dieser Tendenz mit sogar einer leichten
Erholung der Potentialraten gab, war diese Entwicklung sicht-

Langfristige Wachstumsraten in OECD-Landern
(Periodendurchschnitte; Angaben in Prozent)

1950- 1970- 1990- 2000—-
1969 1989 1999 2004
Deutschland 6,0 2,5 1,9 1,1
Frankreich 49 2,6 1,9 2,1
Italien 5,6 2,8 1,6 1,7
Eurozone (ohne
Deutschland) 5,2 2,9 2,2 2,2
Nachrichtlich:
Eurozone 54 2,8 2,1 2,0
GrofRbritannien 2,8 2,1 2,5 2,6
Vereinigte 3,7 3,2 3,1 3.1
Staaten
Japan 9,0 4,2 1,5 2,4

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.
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bar weniger ausgepragt und deutlich kirzer als die zur sel-
pen Zeit in Deutschland eintretende Wachstumsbeschleu-
nigung. Anders als in Deutschland hat sich aber in Italien der
Wachstumspfad seit Mitte der neunziger Jahre stabilisiert.
Das Bruttoinlandsprodukt wéchst seit 1997 mit einer er-
staunlich konstanten langfristigen Rate von 1,7%.

Eine &hnliche Entwicklung wie Italien zeigt Frankreich. Le-
diglich zu Beginn des Beobachtungszeitraums ist die drift-
Rate mit Werten um 4,5 bis 5% deutlich niedriger als in Ita-
lien oder gar Deutschland, was dazu fuhrt, dass sich die
Trendkomponente fur das franzdsische Bruttoinlandspro-
dukt seit 1950 standig unterhalb der seiner groBen euro-
paischen Nachbarn bewegt. Abgesehen von diesem gerin-
geren Wachstum wéhrend der fUnfziger Jahre verlauft die
Potentialrate des franzdsischen Bruttoinlandsprodukts sehr
ahnlich wie die der italienischen Produktion. Nach maxima-
len 5,5% im Jahr 1963 verlangsamte sich das Wachstum
wahrend der néchsten 20 Jahre bis auf 1,9% im Jahr 1980.
Seitdem schwankt der Anstieg der Trendkomponente in
Frankreich um einen Wert von etwa 2%. Auf genau diese
Rate ist das Wachstum nach zwei dynamischeren Phasen
(1987 und 1999) und einer vorlbergehenden Schwache-
periode (1992) im Jahr 2002 wieder eingeschwenkt. Frank-
reich weist damit seit 1994 das kraftigste Potentialwachs-
tum des Bruttoinlandsprodukts unter den drei groBten Volks-
wirtschaften der Eurozone auf.

Die Trendkomponente des aggregierten Bruttoinlandspro-
dukts in der Eurozone (ohne Deutschland) wird maBgeblich
durch die bereits beschriebenen Verlaufe in Frankreich und
[talien bestimmt. Abbildung 1 zeigt, dass sich das langfris-
tige Produktionswachstum in der Eurozone — wie in Frank-
reich —in den fUnfziger Jahren zun&chst sukzessive beschleu-
nigt hat. Nach dem maximalen Wert von 6,0% im Jahr 1963
verlangsamte sich der Anstieg in den folgenden zwei Deka-
den bis auf maBige 1,4% im Jahr 1980. Wie in Deutsch-
land, Frankreich und Italien, die ebenfalls einen unteren \Wen-
depunkt ihrer langfristigen Wachstumsraten in den Jahren
1980-1982 erfahren haben, beschleunigte sich der Anstieg
des permanenten Bruttoinlandsprodukts in der Eurozone
in den folgenden Jahren. Im Jahr 1986 betrug die Potenti-
alrate wieder stattliche 3,2%, bevor sie sich 1992 auf er-
neut 1,4% reduzierte, um schlieBlich bis zum Jahr 1998 wie-
der auf 3,0% anzuwachsen. Als Folge einer Verlangsamung
Uber die Jahrtausendwende hinweg liegt die langfristige
Wachstumsrate des Bruttoinlandsprodukts in der Eurozo-
ne (ohne Deutschland) in den Jahren 2003 und 2004 bei
2,0%. Der Vergleich mit Deutschland zeigt, dass sich die Po-
tentialraten von Eurozone und Deutschland nach 1993 ent-
koppelt haben. Wahrend sich in dieser Zeit die Tendenz in
der Eurozone aufhellte und im Jahr 1998 sogar eine lang-
fristige Wachstumsrate von 3,0% erreicht wurde, blieb der
Anstieg in Deutschland bei Raten von 1,0 bis 1,4% beschei-
den. So liegt die langfristige Wachstumsrate in der Eurozo-
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ne trotz der juingsten Verlangsamung zurzeit weiterhin um
knapp einen Prozentpunkt oberhalb derer in Deutschland.

Ein vollig anderes Wachstumsbild als in den bisher betrach-
teten Volkswirtschaften der Eurozone zeigt sich in GroBbri-
tannien, wo die drift-Rate deutlich glatter verlauft. Insbeson-
dere konnte die britische Volkswirtschaft in den flnfziger
und sechziger Jahren nicht mit dem auBerst hohen Poten-
tialwachstum von Deutschland, aber auch nicht mit dem
der Eurozone mithalten. Entsprechend fiel auch der Rick-
gang der Wachstumsraten wahrend der spaten sechziger
und siebziger Jahre weniger deutlich aus. Nach maxima-
len 3,0% im Jahr 1963 verringerte sich der Anstieg um »le-
diglich« 1,2 Prozentpunkte auf ein Tief von 1,8% im Jahr
1977 (zum Vergleich: in Deutschland betrug der Rickgang
zwischen 1950 und 1981 7,6 Prozentpunkte). Ende der
siebziger Jahre begann sich das langfristige Wachstum wie-
der zu beschleunigen. Mit aktuell 2,7% wachst die Pro-
duktion in GroBbritannien derzeit im Trend um 0,7 Prozent-
punkte schneller als in der Eurozone (ohne Deutschland)
und sogar um 1,6 Prozentpunkte schneller als in Deutsch-
land. Trotz dieser aktuell erheblichen Wachstumsvorteile
verlauft der britische Wachstumstrend seit 1950 noch deut-
lich unterhalb derer von Deutschland und der Eurozone. Ur-
sé&chlich daflr ist das angesprochene, weniger dynamische
Wachstum zwischen 1950 und 1980. Die aktuelle Entwick-
lung wird aber daflir Sorge tragen, dass sich die in der Ver-
gangenheit akkumulierten Differenzen in der Zukunft wei-
ter verringern werden.

Augenscheinlich noch weniger volatil als in GroBbritannien
zeigt sich der zeitliche Verlauf der drift-Rate in den Vereinig-
ten Staaten. Bei einem maximalen Wert von 3,7% im Jahr
1950 und einem Minimum von 3,0% im Jahr 1989 betragt
die Amplitude flrr den gesamten Beobachtungszeitraum von
1950 bis 2004 lediglich 0,7 Prozentpunkte. Auch das Ver-
laufsmuster ist deutlich glatter. Wahrend die Potentialraten
in den zuvor betrachteten europaischen Landern vor allem
in den neunziger Jahren wiederholt zwischen Phasen ho-
heren und niedrigeren Wachstums schwankten, gab es in
den Vereinigten Staaten lediglich einen einzigen derartigen
Ubergang. So verringerten sich die langfristigen Wachstums-
raten nach 1970 von durchschnittlich 3,7% (vgl. Tab. 1) auf
3,1% (Flaig 2001a und 2001b zeigt, dass es einen statis-
tisch signifikanten Ubergang von hohen auf niedrige Wachs-
tumsraten Anfang der siebziger Jahre gibt). Bei einer Fort-
schreibung der aktuellen langfristigen Wachstumsraten in
den Vereinigten Staaten und Deutschland wiirde das Wachs-
tumsdifferential von 2 Prozentpunkten die seit den funfziger
Jahren klaffende Lucke im Trend zwischen Deutschland und
den Vereinigten Staaten innerhalb der nachsten sechs Jah-
re vollstandig schlieBen.

Im vélligen Gegensatz zu den Vereinigten Staaten verlaufen
langfristiger Trend und Potentialrate in Japan, wo sich letz-
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tere zwischen 1950 und 1997 in zwei Schrit-
Tab. 2

ten erheblich von stattlichen 10,3% (1966) Lange konjunktureller Zyklen in OECD-Landern
auf0,0% (1997) reduziert hat. Die erste Pha- (Angaben in Jahren)
se der Wachstumsverlangsamung erfolgte Zvkius 1 ZvKIus 2 A m
zwischen 1966 und 1974. Hier verringerte BelischEnd y4lf ysl;s usrercer
sich der Trendanstieg von 10,3 auf 3,4%. eulse .an : : -
, L ) s Frankreich 3,1 9,6 -

Nach einer — fUr japanische Verhaltnisse — -
Periode relativer Konstanz, in der sich die el S £ i
Potentialraten wieder bis auf 4,4% erhdhen Eurozone rg‘(’j')‘”e &0 4 -
kgnnterI], erfolgte zwischen 1989 und .1 997 GroRbritannien 52 12.4 1974
die zweite Phase der Verlangsamung, die ge- —

en Ende der Asienkrise in einer absoluten Vereinigte Staaten a1 S —
9 Japan 4,6 9,1 1974

Stagnation des langfristigen Wachstums en-
dete. Seitdem hat sich aber das Potential-
wachstum in Japan deutlich erholt; es
schwankt seit 2002 um einen Wert von 2,7 bis 2,8% und
liegt damit deutlich héher als bei den hier betrachteten Staa-
ten der Eurozone und auch leicht hdher als in GroBbritan-
nien. An dieser Stelle sei noch einmal darauf hingewiesen,
dass sich die angegebenen Potentialraten auf das Brutto-
inlandsprodukt beziehen, das nach der alten Systematik,
d.h. zu Festpreisbasis, bereinigt wurde. Nach der seit De-
zember 2004 geltenden Preisbereinigungsmethode anhand
eines Kettenpreisindizes fallen die Wachstumsraten um et-
wa einen Prozentpunkt niedriger aus. Darlber hinaus hat
das Statistische Amt Japans in der Vergangenheit die VGR-
Daten am aktuellen Rand wiederholt und zum Teil drastisch
revidiert. Derartige Revisionen kdnnten ex post dazu fUhren,
dass die hier getroffenen Aussagen Uber die positive Ent-
wicklungstendenz relativiert werden mussten. Bei aller Un-
sicherheit am aktuellen Rand deuten aber unsere Schéatz-
ergebnisse darauf hin, dass sich in Japan die Trendwachs-
tumsrate in den letzten Jahren erhdht hat und inzwischen
hoher sein durfte als in Deutschland.

Zyklische Komponenten

Die zyklische Komponente C beschreibt die mehr oder
weniger regelmaBigen Schwankungen des Bruttoinlands-
produkts um seinen langfristigen Trend. Unterschiedli-
che Spezifikationstests haben ergeben, dass eine aus
zwei Zyklen bestehende Spezifikation das zyklische Ver-
halten des Bruttoinlandsprodukts in den betrachteten Lan-
dern gut erfasst. Tabelle 2 gibt die geschatzten Zyklus-
langen fUr die sechs betrachteten Lander sowie die Eu-
rozone (ohne Deutschland) wieder. Beide identifizierten
Zyklen lassen sich im Sinne der klassischen Konjunktur-
theorie (vgl. Schumpeter 1939) interpretieren. Der kiirze-
re Zyklus hat in sédmtlichen Volkswirtschaften eine Lange
von jeweils drei bis funf Jahren und entspricht somit dem
Kitchin-Zyklus. Der langere Zyklus korrespondiert mit dem
Juglar-Zyklus, dessen Schwingungsdauer zwischen sie-
ben und zwolf Jahren liegt. Eine Ausnahme bildet der zwei-
te Zyklus in den Vereinigten Staaten, dessen Lange auf
17 Jahre geschatzt wird. Dieses Problem trat auch schon
bei anderen Studien auf (vgl. bspw. Harvey, Trimbur und

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.

van Dijk 2002 oder Harvey und Trimbur 2003). Die Ursa-
che dafur scheint vor allem in der BIP-Entwicklung Ende
der fUnfziger Jahre zu liegen. Schatzt man das Modell
namlich nur fur die Jahre ab 1960, erhalt man einen deut-
lich ausgepragten zehnjahrigen Zyklus. Die mit Hilfe des
Kalman-Filters generierten Zyklen erscheinen aber auch
mit dem Modell fir das gesamte Sample plausibel, zu-
mal die empirische Autokorrelationsfunktion der extrahier-
ten Zykluskomponente ein Maximum im Bereich von et-
wa zwolf Jahren aufzeigt.

Neben der geschatzten Zyklusdauer finden sich in Tabel-
le 2 die in der Spezifikation verwendeten Interventionsdum-
mies. Deren Inklusion war bei Italien, GroBbritannien und Ja-
pan erforderlich, da andernfalls die fUr eine unverzerrte Schat-
zung notwendige Verteilungsannahme Uber die Normalitat
der Residuen (der Ein-Schritt-Prognosefehler) durch Ausrei-
Ber in den Jahren 1974 bzw. 1975 verletzt wlrde.

Abbildung 2 zeigt die geschéatzten zyklischen Komponen-
ten fUr die sieben betrachteten Volkswirtschaften. Wie im
vorigen Abschnitt dient die deutsche Reihe als Referenz-
gréBe, mit denen die Konjunkturzyklen der anderen Lan-
der sowie der Eurozone (ohne Deutschland) verglichen wer-
den. Die Kurven beschreiben die Outputlicken, also die
prozentualen Abweichungen des BIP vom Potentialwachs-
tum. Ohne hier auf samtliche Schwingungen und Wende-
punkte der identifizierten Konjunkturzyklen einzugehen, legt
die Abbildung 2 nahe, dass die hier verwendete Methode
verlassliche und gut interpretierbare Zyklen liefert. Fur
Deutschland erkennt man die ausgepragten Rezessionen
der Jahre 1967 und 1975; letztere als Folge der ersten Ol-
krise. Nach einer konjunkturellen Erholung gab es auch
als Folge der zweiten Olkrise Anfang der achtziger Jahre
eine neuerliche Konjunkturverlangsamung. Allerdings fiel
die Reaktion auf den zweiten Olpreisschock deutlich mo-
derater aus als die auf den ersten. Anfang der neunziger
Jahre erkennt man den »Wiedervereinigungsboome«. Durch
den Schub der Deutschen Einheit erreichte die OutputlU-
cke im Jahr 1991 mit 2,7% ihren absolut hdchsten Wert.
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Abb. 2
Konjunkturzyklen in OECD-Landern
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Quelle: GGDC (2004); eigene Berechnungen.

Abgesehen von diesem Sondereffekt scheint sich aber die
Volatilitdt des deutschen Konjunkturzyklus in den vergan-
genen 20 Jahren verringert zu haben. Besonders die zy-
klischen Abschwiinge nach 1981 und auch nach 1991
erfolgten nicht mehr mit der Schérfe wie zuvor; aber auch
der jungste »Boom« erreichte mit einer maximalen Out-
putlicke von 1,5% (2000) nicht mehr die Stérke vorheri-
ger Aufschwulnge. SchlieBlich ist zu erkennen, dass die
konjunkturelle Entwicklung der jungsten Vergangenheit in
Deutschland nicht so schlecht gewesen ist wie vielerorts
argumentiert. Auch unter dem Vorbehalt, dass die Schat-
zungen der unbeobachteten Komponenten am aktuellen
Rand relativ unsicher sind, zeigt Abbildung 2 ganz deut-
lich, dass die konjunkturelle Entwicklung in Deutschland
seit 2000 zum Teil deutlich besser war als die in Italien, der
Eurozone und Japan und in etwa genauso gut verlief wie
die Konjunktur in Frankreich, GroBbritannien und auch den
Vereinigten Staaten. Deutschland leidet wahrend der letz-
ten Jahre also nicht an einer im internationalen MaBstab
besonders schlechten konjunkturellen Entwicklung, son-
dern an seiner auBergewdhnlich niedrigen Trendwachs-
tumsrate.
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In diesem Beitrag haben wir mit Hilfe eines
Strukturellen Zeitreihenmodells die langfris-
tigen Trend- und die kurz- und mittelfristigen
zyklischen Eigenschaften des realen Brutto-
inlandsprodukts der Lander Deutschland,
GroBbritannien, Frankreich, Italien, USA und
Japan sowie der Eurozone analysiert.

2005

Far alle Lander finden wir einen kurzen
(Kitchin-)Zyklus mit einer Periodizitat zwi-
schen drei und funf Jahren sowie einen lan-
gen (Juglar-)Zyklus mit einer Zykluslange
von im Allgemeinen sieben bis zwdlf Jahren
(USA als einzige Ausnahme mit einer ge-
schétzten Periodizitat von 17 Jahren). Be-
merkenswert ist der weitgehende Gleich-
lauf der Konjunktur in den letzten Jahren.
In allen Landern war im Jahre 2000 ein re-
latives Maximum des Zyklus zu beobach-
ten. In den darauf folgenden drei Jahren
wurde die zyklische Komponente negativ.
Im Jahre 2004 trat in den meisten Landern
eine Verbesserung der konjunkturellen La-
ge ein, am starksten in den USA. Nur in Ita-
lien und der Eurozone (ohne Deutschland)
hat sich die Konjunktur noch etwas abge-
schwécht. Der internationale Vergleich zeigt,
dass sich Deutschland in den letzten Jah-
ren in rein konjunktureller Hinsicht in keiner
wesentlich anderen Lage befunden hat als
die anderen Lander. Stattdessen sind die im internationa-
len Vergleich auBergewdhnlich niedrigen Wachstumsraten
des realen Bruttoinlandsprodukts in Deutschland seit dem
Jahr 2000, aber auch schon davor, allein auf die niedrige
Trendwachstumsrate zurlickzufihren. Unsere Schéatzun-
gen zeigen seit Beginn der neunziger Jahre einen langsa-
men, aber stetigen Rlckgang der Trendwachstumsrate auf
den aktuellen Wert von 1,1%, der auch mit Schatzungen
in anderen Studien kompatibel ist (vgl. SVR 2003).

2005

=== Deutschland
= Japan

2005

Diese Ergebnisse haben einige Implikationen fur die Wirt-
schaftspolitik, zumal es eher unwahrscheinlich ist, dass sich
die Trendwachstumsrate in den nachsten Jahren splrbar
erhéhen wird (vgl. dazu bspw. Kamps, Meier und Oskamp
2004). Die erste Implikation betrifft die Annahmen Uber das
Wirtschaftswachstum, die von der Regierung ihren mittel-
fristigen Planungen zugrunde gelegt werden. Beispielswei-
se impliziert bereits ein unterstelltes Wirtschaftswachstums
von mehr als 1% die Annahme eines konjunkturellen Auf-
schwungs. In konjunkturellen Abschwungsphasen muss
man sich wegen der niedrigen Trendwachstumsrate auch
auf langere Stagnationsperioden einstellen.
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Die zweite Implikation betrifft die richtige Bewertung der in
den letzten Jahren besonders ausgepragten Wachstums-
schwéche Deutschlands. Es wird manchmal argumentiert,
mit der Uberwindung der konjunkturellen Schwachephase
wurde die Wachstumsdynamik wieder verstarkt und die ge-
schétzten Trendwachstumsraten mussten dann wieder nach
oben revidiert werden. Unsere Ergebnisse zeigen aber, dass
abgesehen von einer kurzen Phase Ende der achtziger/An-
fang der neunziger Jahre — nicht zuletzt verursacht durch
den Wiedervereinigungsboom — das Trendwachstum in
Deutschland spatestens seit dem Ende der siebziger Jah-
re niedriger ist als beispielsweise in Frankreich, Italien, GroB-
britannien und den USA. Dies deutet auf bereits seit lan-
gem bestehende Strukturprobleme in Deutschland hin. Wah-
rend die Kosten der Wiedervereinigung und die durch die
EinfUhrung des Euro und die Beschleunigung der Globali-
sierung induzierten Schocks sicherlich zur schlechten
Wachstumsperformance in den letzen zehn Jahren maB-
geblich beigetragen haben, zeichnete sich die Wachstums-
schwéche aber bereits lange vorher ab. Die Herausforde-
rungen an die Wirtschafts- und Sozialpolitik sind damit noch
viel gréBer, als es der Blick auf die negativen Entwicklungen
in den letzten Jahren allein suggeriert.

Anhang:
Die Spezifikation des Strukturellen Zeitreihenmodells

Im Rahmen eines Strukturellen Zeitreihenmodells wird die
beobachtete Zeitreihe y des logarithmierten realen BIP ad-
ditiv in die Komponenten Trend, Zyklus und Irregulére zer-
legt:

(A1)yt=Tt+Ct+It

Der Trend T folgt annahmegeman einem random walk mit
zeitvariabler drift-Rate, die selbst wieder als random walk
modelliert wird:

(A2) Ti=Te1 + ut-1
ot = -1 + &

Tritt ein drift-Impuls &: auf, andert dies permanent die Wachs-
tumsrate des Trends. Diese Modellspezifikation ist aquiva-
lent mit einer kubischen Spline-Funktion (vgl. Harvey und
Trimbur 2003).

Der Zyklus C wird als Summe von zwei Unterzyklen spezi-
fiziert:

(AS) Ci=Ci1+ Ci2

Jeder Unterzyklus folgt einem stationaren ARMA(2,1)-Mo-
dell mit komplexen Wurzeln im autoregressiven Teil. Die Re-

kursionsformel ist gegeben durch das folgende bivariate Glei-

chungssystem:
C,,; ¢ sin A° C . ;
ag) |l = p, cos A;  sin J; el K,; ;
C.i —sin 2 cos 27 ) \Cly; K

C* erscheint nur aus Konstruktionsgriinden und hat keine
inhaltliche Bedeutung. Die Periodizitat des Unterzyklus i ist
2 7/ )¢ . Der Dampfungsfaktor pi mit O < pi <1 garantiert,
dass Ci ein stationdrer ARMA(2,1)-Prozess mit komple-
xen Wurzeln im autoregressiven Teil ist. Die konjunkturellen
Schocks «k und k7 sind unkorrelierte white noise Variablen
mit einer Varianz o’ . Sie induzieren stochastisch variieren-
de Phasen und Amplituden der konjunkturellen Kom-
ponte.

Die irreguldre Komponente wird als Summe einer stochas-
tischen white noise Variablen u und einem deterministischen
Term spezifiziert, der mégliche AusreiBer auffangt:

(A5) I = ’y()DIt + U

DI ist eine Dummy-Variable, die in einer bestimmten
Periode den Wert 1 hat und in allen anderen Perioden den
Wert O.

Fur die Identifikation des Gesamtmodells nehmen wir an,
dass alle Schocks voneinander unabhangig und nicht au-
tokorreliert sind.

Das resultierende Unobserved-Components-Modell fir die
beobachtete Variable wird mit Hilfe des Kalman-Filters ge-
schatzt, der Uber ein Glattungsverfahren auch die »optima-
len« geschatzten Werte fur die unbeobachteten Komponen-
ten erzeugt (fUr technische Details der Modellspezifikation
und der Schéatzung vgl. Harvey 1989). Die Schatzungen wur-
den mit dem Programm STAMP (Version 6) durchgefthrt
(vgl. Koopman et al. 2000).
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schwelle?

Gebhard Flaig und Horst Rottmann*

Arbeitsmarktinstitutionen sind eine wichtige Determinante der Leistungsfahigkeit der Arbeits-
markte. Im folgenden Beitrag wird fiir 17 OECD-Lédnder untersucht, wie sich der Kiindigungsschutz
(gemessen durch den Employment Protection Index der OECD) im Zeitraum von 1970 bis 2002 auf
die Beschaftigungsschwelle im privaten Sektor ausgewirkt hat. Die Beschaftigungsschwelle ist die-
jenige Wachstumsrate der Produktion, die mindestens erreicht werden muss, damit die Beschafti-
gung steigt. Sie hidngt unter anderem von den relativen Kosten des Einsatzes der Produktionsfak-
toren und damit moglicherweise indirekt von Arbeitsmarktinstitutionen ab. Die empirischen Er-
gebnisse zeigen, dass ein stiarker ausgepragter Kiindigungsschutz signifikant die Beschaftigungs-
schwelle erhéht. In den neunziger Jahren betrug die Beschiftigungsschwelle in Deutschland 2,4%.
Ware die Intensitédt des Kiindigungsschutzes dhnlich wie in GroBbritannien gewesen, hatte bereits
ein Wachstum von 1,2% ausgereicht, um die Beschiaftigung zu erhdhen. Das Arbeitsvolumen ware
dann zwischen 1991 und 2002 nicht in acht, sondern nur in vier Jahren zuriickgegangen.

Institutionelle Regelungen spielen eine
herausragende Rolle bei der Erklarung der
international und intertemporal unter-
schiedlichen Entwicklung der Arbeitslo-
senquote (fir eine Ubersicht vgl. Nickell
2003). Zu diesen Regelungen gehdren
zum Beispiel die Hohe und die Dauer der
Zahlung von Arbeitslosengeld, die Belas-
tung des Faktors Arbeit mit Steuern und
Abgaben, die Art der Lohnfindung (Ko-
ordinierungs- und Zentralisationsgrad,
Bindung an Tarifvertrage usw.), die Ge-
werkschaftsmacht und die Art und Inten-
sitdt des Kiindigungsschutzes.

In der Literatur wurde bisher vor allem die
Abhangigkeit der Arbeitslosenquote von
Arbeitsmarktinstitutionen untersucht (vgl.
Nickell 1997; Blanchard und Wolfers
2000; Nickell und Layard 1999 sowie
Berthold und Fehn 2002). Arbeitsmarkt-
institutionen haben auch Einfluss auf an-
dere Leistungsindikatoren des Arbeits-
marktes. So finden beispielsweise Go-
mez-Salvador, Messina und Vallanti
(2004), dass ein hoherer Kindigungs-
schutz und eine groBzlgigere Arbeitslo-
senunterstUtzung einen negativen Effekt
auf die Anzahl der neu entstehenden Ar-
beitsplatze haben. Die Studie von Messi-
na (2004) zeigt, dass eine héhere Ge-
werkschaftsmacht und ein héherer Kiin-
digungsschutz negativ auf die Expansion
der Beschéaftigung im Dienstleistungs-
sektor wirken.

Der Kindigungsschutz steht in diesem Bei-
trag im Mittelpunkt des Interesses. Wir ana-
lysieren, wie sich der Kindigungsschutz

auf die Arbeitsintensitat des Wachstums
auswirkt, konkret, wie die so genannte Be-
schaftigungsschwelle von der Intensitat
des Kundigungsschutzes abhangt.

Die Beschiftigungsschwelle

Unter der Beschéftigungsschwelle versteht
man die Wachstumsrate des BIP, bei der
sich die Beschaftigung nicht andert.
Wéchst das BIP starker, steigt die Be-
schéftigung, wachst das BIP langsamer,
sinkt sie. Die Beschéaftigungsschwelle ist
aber keine exogene Variable, sondern
hangt von einer Reihe 8konomischer Fak-
toren ab. Dies sieht man am einfachsten,
wenn man sie explizit aus einer Arbeits-
nachfragefunktion herleitet. Berticksichtigt
man beispielsweise als Produktionsfakto-
ren Arbeit und Kapital, ist bei einem kos-
tenminimierenden Verhalten die Wachs-
tumsrate des Arbeitseinsatzes gegeben
durch:

1) w,=-a+pfw +ywy.

« ist die Wachstumsrate der totalen Fak-
torproduktivitat, B8 (< 0) ist die Elastizitat
der Arbeitsnachfrage bezuglich des Lohn-
satzes und vy (> 0) diejenige bezlglich der
Produktion. w, bezeichnet die Wachs-
tumsrate des Arbeitseinsatzes, w, die
Wachstumsrate des relativen Inputprei-
ses Lohn/Kapitalnutzungskosten und wy
die Wachstumsrate der Produktion.

* Horst Rottmann ist Professor fur Volkswirtschafts-
lehre, Finanzméarkte und Statistik an der Fach-
hochschule Amberg-Weiden. Er verbringt zurzeit
einen Forschungsaufenthalt am ifo Institut.
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Die Beschéftigungsschwelle erhalt man, indem man in Glei-
chung (1) die Wachstumsrate der Beschaftigung, w;,, gleich
null setzt. Der Wert von wy, der diese Gleichung l6st, ist die
Beschaftigungsschwelle, die im Folgenden mit BS be-
zeichnet wird. Sie ist gegeben durch

@ BS=(a-pw,)/ .

Die maBgeblichen Faktoren fur die Beschéftigungsschwel-
le sind der technische Fortschritt und die Wachstumsrate
des Lohns (relativ zu den Kapitalnutzungskosten). Steigt
die Wachstumsrate der totalen Faktorproduktivitat oder des
Lohns, erhéht sich die Beschéftigungsschwelle. Anderun-
gen von relativen Inputpreisen kdnnen aber auch die Ar-
beitsnachfrageelastizitdten 8 und y beeinflussen (fir eine all-
gemeine Diskussion dieser Aspekte und verschiedener Er-
weiterungen vgl. Flaig und Rottmann 2001).

In diesem Beitrag verzichten wir darauf, strukturelle Ar-
beitsnachfragefunktionen zu schétzen, sondern spezifizie-
ren die Schéatzgleichung als

©) Wie=B1 +B2Wyy,

wobei der Koeffizient 8, ; sich tber die Zeit verandern darf.
Da dieser Parameter den Term —« + Bw,aus Gleichung (1)
reprasentiert, ist unmittelbar einsichtig, dass Schwankun-
gen der Wachstumsrate des Lohnsatzes und der totalen
Faktorproduktivitét eine zeitliche Variation von B4 implizie-
ren. Die Entwicklung dieses Parameters wird durch einen
Random Walk zweiter Ordnung modelliert. Wir haben auch
getestet, ob 3, zeitlich variiert. Dabei hat sich

aber gezeigt, dass dieser Parameter zwar

zwischen den Landern unterschiedlich,

innerhalb eines Landes Uber den Schatz- |

Tab. 1

ken. Zum einen erhdht ein intensiver Kindigungsschutz bei
gegebenem Lohnsatz die Kosten des Faktors Arbeit, da
die Unternehmen mit héheren Anpassungskosten bei Be-
schéftigungsfluktuationen rechnen mussen. Zum anderen
fuhrt der Schutz der beschéftigten Insider zu einem hohe-
ren Lohndruck und zu Inflexibilitdten. Dies alles senkt die Ar-
beitsintensitat der Produktion und kann dazu fuhren, dass
die Unternehmen auf eine Ausweitung der Produktion we-
niger mit einer Beschaftigungserhéhung, sondern verstarkt
mit einer Ausdehnung des Kapitalstocks und Intensivierung
des Outsourcing reagieren. Technisch gesprochen sinkt der
Parameter B, und die Beschaftigungsschwelle steigt.

Die Entwicklung der Beschiftigungsschwelle

Die Gleichung (3) haben wir fur die 17 OECD-Lé&nder, die in
Tabelle1 aufgefihrt sind, mit Jahresdaten flr den Zeitraum
von 1971 bis 2002 geschatzt. Die abhangige Variable ist
die Wachstumsrate des Arbeitsvolumens im Unterneh-
menssektor, die erklarende Variable die Wachstumsrate der
realen Bruttowertschdpfung im Unternehmenssektor (Quel-
le der Angaben: OECD, Economic Outlook). Produktion und
Beschaftigung im Staatssektor sind also nicht enthalten. Die
Daten fur Deutschland beziehen sich bis einschlielich 1990
auf Westdeutschland, danach auf Gesamtdeutschland. Die
Gebietstandsveranderung wurde durch eine Dummy-Vari-
able aufgefangen.

Tabelle 1 gibt fur verschiedene OECD-Lander und unter-
schiedliche Zeitraume die durchschnittlichen Beschéfti-

Die Entwicklung der Beschéftigungsschwellen (in %)

zeitraum aber praktisch konstant ist. Die

) . ) g Zeitraum

Schatzung erfolgt im Rahmen eines so ge- o 1971-1980  1981-1990  1991-2002 | 1971-2002

ngnntgn Strukturellen Zeﬂrehenmoglells (far Australien 14 12 1 12

eine einfuhrende Darstellung vgl. Flaig 2003). Belgien 6,0 39 15 3.6

Kanada 1,7 1,0 1,3 1,3

Die Beschaftigungsschwelle ist damit auch LEIEmaLS 4,6 2,5 2,3 3,0

zeitlich variabel und gegeben durch Ariutnd 2 f e S

Frankreich 4,7 3,5 2,2 3,4

Deutschland 54 1,6 2,4 3,1

(4 BS;=-B41/ B2 Irland 6,5 3,9 1,0 3,6

[talien 6,6 2,2 1,3 3,3

. ) Japan 4,0 2,1 3,3 3,2

Da die Parameter 8, und B, zwischen den Niederlande 472 3.0 16 2.8

L&ndern unterschiedlich sind, unterscheiden Neuseeland —1,4 1,6 40 14

sich auch die Beschaftigungsschwellen. Wie Norwegen 6,1 2,7 2,8 3,8

bereits erwéhnt, sollim Folgenden analysiert Spanien 4,7 3,0 1,2 2,8

werden, welche Effekte der Kiindigungs- SelEea 3.4 2,1 2,0 2,4

schutz auf die Beschéftigungsschwelle hat. ClieblEriEmn e S i 1.6 2

Ein hoher Kundigungsschutz kann tber USA 14 05 15 1

Total 3,9 2,4 1,5 2,6

mehrere Kanéle auf die Arbeitsnachfrage und

damit auf die Beschéftigungsschwelle wir- Quelle: Berechnungen der Autoren.
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gungsschwellen fur die private Wirtschaft wieder. In den
meisten Landern sind die Beschaftigungsschwellen wéah-
rend des gesamten Zeitraums gesunken. So betrug der
ungewichtete Durchschnitt der Beschaftigungsschwellen
in den siebziger Jahren 3,9%, in den achtziger Jahren 2,4%
und danach 1,5%. In Deutschland, den USA und Japan wa-
ren die Beschéftigungsschwellen in den neunziger Jahren
durchschnittlich um etwa einen Prozentpunkt hdher als in
den achtziger Jahren. Dabei wiesen die USA aber eine re-
lativ niedrige Beschéftigungsschwelle in Hohe von 1,5%
auf und hatten in den achtziger Jahren eine auBergewdhn-
lich niedrige Beschaftigungsschwelle von 0,5%, so dass die-
se Entwicklung auch als eine gewisse Normalisierung be-
trachtet werden kann.

Auffallend sind die relativ hohen durchschnittlichen Be-
schéftigungsschwellen in den kontinentaleuropéischen Lan-
dern im Vergleich zu Australien, Kanada, Schweden, GroB3-
britannien und den USA. Neuseeland stellt eine klare Sonder-
situation dar. Selbst bei einer starken Rezession (bei einem
Schrumpfen der Wirtschaft bis zu 4%) wirde dort das Ar-
beitsvolumen in der privaten Wirtschaft zunehmen. Dieses
Bild deckt sich mit der haufig geduBerten Meinung von den
relativ starren und stark regulierten kontinentaleuropaischen
Arbeitsméarkten. Damit es nicht nur bei reinen Vermutungen
bleibt, muss anhand von empirischen Analysen untersucht
werden, inwieweit die institutionellen Regelungen der Ar-
beitsmarkte tatséchlich fir die unterschiedliche Hohe und
Entwicklung der Beschaftigungsschwelle verantwortlich sind.

Die deutsche Situation ist in der Abbildung 1 im Detail wieder-
gegeben. Auffallend ist der starke Wiederanstieg der Be-
schaftigungsschwelle Anfang der neunziger Jahre auf fast
4%. Seit 2000 nimmt die Beschaftigungsschwelle eben-
falls wieder zu. Die Zunahme am Anfang der neunziger Jah-
re geht vermutlich auf das relativ hohe Wachstum der Ar-
pbeitskosten in diesem Zeitrdumen zurtck.

Abb. 1

Die Beschaftigungsschwelle in Deutschland

Der Einfluss des Kiindigungsschutzes

Im Folgenden wollen wir die Auswirkungen des Kundi-
gungsschutzes auf die Beschéaftigungsschwellen néher
untersuchen. Den Employment Protection Index' haben
wir flr die Jahre von 1970 bis 1995 von Nickell (2001) und
Blanchard und Wolfers (2000) bernommen. Diese Wis-
senschaftler verwenden den Employment Protection Index |
(EPI1)2 der OECD fur die Zeit nach 1984 und verknipfen die-
sen mit den Angaben von Lazear (1990) fur den davor lie-
genden Zeitraum, wobei sie Werte fur die nicht vorhande-
nen Jahre interpolieren. Von 1996 bis 2002 verwenden wir
die neuen Erhebungen der OECD (2004) und die Angaben
in Nickell (20083), die sich ebenfalls auf Berechnungen der
OECD stutzen.? Die OECD-Daten beruhen im Vergleich zu
den Angaben von Lazear auf einer umfassenderen Bewer-
tung der verschiedenen Dimensionen des Kundigungs-
schutzes. Deshalb stellt diese Zeitreihe nur eine grobe An-
naherung an die tatsachliche Entwicklung des Kundi-
gungsschutzes in den jeweiligen Landern dar. Unser Index
ist auf das Intervall von null bis zwei normiert, wobei zwei
den maximal moéglichen Kuindigungsschutz darstellt.

Der EPI-Index der OECD beinhaltet verschiedene institutio-
nelle Regelungen, die bei Einstellungen und Entlassungen
berlicksichtigt werden missen. Das Ausmal des Kindi-
gungsschutzes in den einzelnen Landern ergibt sich nicht
nur aus den einschlagigen Gesetzen, sondern auch durch
die Rechtsprechung und die tariflichen Vereinbarungen. Die
OECD berUcksichtigt bei der Berechnung ihres EPI sowohl
institutionelle Regelungen fUr unbefristete Vertrage als auch
Regelungen fur befristete Arbeitsvertrage und fUr Leiharbeit.
Bei den unbefristeten Vertragen werden beispielsweise die
Hohe der Abfindungszahlungen und die Kindigungsfristen
bertcksichtigt. Der Index beinhaltet aber auch schwieriger
zu quantifizierende Regelungen wie etwa die formalen und
inhaltlichen Voraussetzungen daflr, dass eine Kindigung

wirksam wird oder die verschiedenen Ein-

spruchsmaglichkeiten der Arbeitnehmer ge-

gen die Kiindigung und die Méglichkeiten zur

Anrufung des Arbeitsgerichts. In Deutsch-

%
8

0

1970 1975 1980 1985 1990 1995

Quelle: Berechnungen der Autoren.

land muss zum Beispiel eine Kiindigung »so-
zial gerechtfertigt« sein (§1 des Kundi-
gungsschutzgesetzes). Auch bei den befris-
teten Beschaftigungsverhéltnissen berlck-

' Eine adaquate Ubersetzung des Begriffs Employment
Protection wéare Beschaftigungsschutz. Wir verwen-
den im Folgenden aber haufig den Begriff Kindi-
gungsschutz, obwohl der Employment Protection In-
dex mehr umfasst als die reinen Regelungen zum Kiin-
digungsschutz (siehe hierzu die Ausfihrungen weiter
unten).

2 Die OECD berechnet auch einen EPI Il, der noch um-
fassender als der EPI | ist. Allerdings gibt es diesen
Index erst seit Ende der neunziger Jahre (OECD 1999).

3 Werte flr die nicht vorhandenen Jahre interpolierten
wir linear.

2000
Jahr
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Abb. 2

Kiindigungsschutz und Beschaftigungsschwelle

zung die Beschéaftigungsschwelle um
1,2 Prozentpunkte. Deutschland hatte zwi-
schen 1991 und 2002 im Durchschnitt ei-
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Quelle: Berechnungen der Autoren.

sichtigt die OECD eine Vielzahl von Indikatoren, wie bei-
spielsweise die maximale Dauer der Befristung, die magli-
che Anzahl der aufeinander folgenden befristeten Vertrage
oder inhaltliche Voraussetzungen fur eine Befristung. Die ein-
zelnen Indikatoren werden von der OECD gewichtet und ab-
schlieBend zu einem umfassenden Index aggregiert.

Die Abbildung 2 stellt den Zusammenhang zwischen der Be-
schaftigungsschwelle und dem EPI dar, indem sie fUr beide
Variablen die landesspezifischen Durchschnitte wiedergibt.
Deutschland gehort zu der Gruppe der Lander mit den res-
triktivsten Kuindigungsschutzregeln. Die USA, GroBbritannien,
Australien und Kanada weisen dagegen einen relativ gerin-
gen Kindigungsschutz auf. Der positive Zusammenhang zwi-
schen den beiden Variablen ist an der eingezeichneten Re-
gressionsgeraden leicht erkennbar. Der Korrelationskoeffizient
betragt 0,65 und ist bei einer Irrtumswahrscheinlichkeit von
einem Prozent signifikant von null verschieden.

Die Botschaft der Abbildung 2 bestatigt sich auch, wenn
man mit etwas differenzierteren empirischen Methoden als
mit einem einfachen Streudiagramm der landesspezifischen
Durchschnitte die Daten analysiert. Die Ergebnisse der Re-
gressionsschéatzung fur einen gepolten Zeit-Lander-Quer-
schnitt (17 Lander Uber 32 Jahre) sind in der Tabelle 2
dargestellt. Die Schatzungen beinhalten einen linearen
Trend, da die Beschéaftigungsschwellen im Zeitablauf ten-
denziell zurickgegangen sind (vgl. Tab. 1).4 Der Trend ist
hoch signifikant. Ein starker ausgepragter Kindigungs-
schutz erhdht signifikant die Beschéftigungsschwelle. Steigt
der EPIum einen Punkt, so erhéht sich nach unserer Schét-

4 Die EinfUhrung eines linearen Trends ist allerdings eine sehr restriktive An-
nahme. Deswegen haben wir das Modell auch mit Dummy-Variablen flr
die einzelnen Jahre geschatzt, um mogliche Schocks zu erfassen. Die fi-
xen Zeiteffekte erwiesen sich insgesamt als hochsignifikant. Allerdings
andern sich die Aussagen bezlglich des EPI nicht. Der Koeffizient betragt
nun 1,285 und ist ebenfalls hochsignifikant (t-Wert = 10,2).

ifo Schnelldienst 17/2004 - 57. Jahrgang

EPI-Durchschnitt

ne Beschaftigungsschwelle von 2,4% im
privaten Sektor. Ware in Deutschland in die-
sem Zeitraum der Kundigungsschutz &hn-
lich wie in GroBbritannien (EPI = 0,4 anstatt
1,4 fur Deutschland) gewesen, so hatte sei-
ne Beschaftigungsschwelle nur 1,2% be-
tragen. Das Wachstum hatte also nur halb
so hoch sein mussen, damit es zu einer
Ausweitung der Beschéaftigung in den pri-
vaten Unternehmen gekommen wére. In
den Jahren von 1991 bis 2002 wuchs die
private Wirtschaft in acht Jahren um weni-
gerals 2,4%, aber nur in vier Jahren um we-
niger als 1,2%. Die Beschéftigung wére mit
britischen Kundigungsschutzregelungen in
Deutschland also nicht in acht, sondern nur
in vier Jahren zuriickgegangen. Dabei ware die Belebung
des Arbeitsmarktes wahrscheinlich noch héher ausgefal-
len, da wir nur den partiellen Effekt der Beschéftigungsin-
tensitat des Wachstums berticksichtigen. So ist damit zu
rechnen, dass ein geringerer Kindigungsschutz zusétzlich
das Wachstum erhoéht (Blanchard und Portugal 2001) und
nicht nur die Beschéftigungsintensitat des Wachstums.

Spanien

2

Die vorliegenden Ergebnisse sollten als erster Schritt einer
umfassenden Analyse der Einflussfaktoren auf die Be-
schaftigungsschwelle betrachtet werden, da die Hohe der
Beschaftigungsschwelle sicherlich auch noch von anderen
institutionellen Arbeitsmarktregelungen als dem Kundi-
gungsschutz abhangt. Die Autoren arbeiten gerade daran,
weitere potentielle Einflussfaktoren, beispielsweise den ge-
werkschaftlichen Organisationsgrad oder die Abgabenlast
auf den Faktor Arbeit, in ihre Analysen mit einzubeziehen.
Erste Ergebnisse weisen darauf hin, dass auch diese Vari-
ablen einen Einfluss auf die Beschéftigungsschwelle ha-
ben, wobei der signifikante Effekt des Kiindigungsschutzes
aber erhalten bleibt. Eine Lockerung des Kuindigungs-
schutzes senkt die Beschaftigungsschwelle und leistet ei-
nen Beitrag zur Entspannung des Arbeitsmarktproblems.
Lockerungen des gesetzlichen Kiindigungsschutzes sollten

Tab. 2

| Beschaftigungsschwelle und Kiindigungsschutz
Beschaftigungsschwelle Koef. t-Wert
EPI 1.215 9.34
Trend -105 -11.12
Konstante 3.015 12.23

Regression mit robusten Standardfehlem
Beobachtungen = 543
R?=0.3058

Quelle: Berechnungen der Autoren.
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daher einen hohen Stellenwert in der arbeitsmarktpolitischen
Reformdiskussion haben (fUr konkrete Vorschlage vgl. bspw.
Sachverstandigenrat 2003).
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Die Entwicklung der Arbeitslosenquote
Ein langfristiger Vergleich zwischen Deutschland und den USA

Abb. 1

Die Arbeitslosenquote ist ein wichtiger In-
dikator fUr die konjunkturelle Entwicklung,
aber auch fUr die Fahigkeit einer Volkswirt-
schaft, den strukturellen und technolo-
gischen Wandel zu bewéltigen und die ins-
titutionellen Regelungen so zu gestalten,
dass ein »angemessener« Beschafti-
gungsstand erreicht werden kann. Um die
aktuelle Situation in Deutschland in eine 1&n-
gerfristige Perspektive zu setzen, wird in
diesem Beitrag mit modernen Methoden
der Zeitreihenanalyse die Entwicklung der
Arbeitslosenquote seit 1950 in die langfris-
tige Trendkomponente und in die konjunk-
turelle Komponente zerlegt. Dieselbe Ana-
lyse wird auch fUr die amerikanische Ar-
beitslosenquote durchgeflhrt. Sowohl der
historische als auch der internationale Ver-
gleich zeigen, vor welch groBer Herausfor-
derung Gesellschaft und Politik stehen, um
den trendméBigen Anstieg der Arbeitslo-
sigkeit zu stoppen oder gar umzukehren.

Die Daten

In der Abbildung 1 ist die Entwicklung der
deutschen und amerikanischen Arbeits-

Arbeitslosenquote in Deutschland und USA von 1950:1 bis 2003:Il
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Quelle: Deutsche Bundesbank, bis einschliellich 1990; Bundesanstalt fur Arbeit, ab 1991;

Bureau of Labor Statistics.
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Gebhard Flaig

losenquote von 1950 bis zum zweiten
Quartal 2003 dargestellt. Um das Sai-
sonbereinigungsproblem zu vereinfachen,
werden die ursprunglichen Monatswerte
zu Quartalsdurchschnitten zusammen-
gefasst. Die nicht saisonbereinigte deut-
sche Arbeitslosenquote bezieht sich auf
die abhangigen Erwerbspersonen (Quel-
le: bis einschlieBlich 1990: 50 Jahre Deut-
sche Mark, CD herausgegeben von der
Deutschen Bundesbank; ab 1991: Bun-
desanstalt fUr Arbeit), die saisonbereinig-
te amerikanische auf alle zivilen Erwerbs-
personen (Quelle: Bureau of Labor Sta-
tistics). Allein schon aus diesem Grund
sind die beiden Variablen nicht unmittel-
bar vergleichbar. Dazu kommen weitere
konzeptionelle Unterschiede, da die deut-
schen Daten auf der Registrierung bei den
Arbeitsdmtern beruhen, die amerikani-
schen auf Haushaltsbefragungen. Stan-
dardisierte Arbeitslosenquoten sind leider
fUr den gesamten Zeitraum nicht verflg-
bar. Das Hauptinteresse liegt in dieser Ar-
beit aber nicht auf dem direkten Vergleich
des absoluten Niveaus der Arbeitslosen-
quoten, sondern auf der Analyse ihrer zeit-
lichen Entwicklung Uber mehr als funf
Jahrzehnte.

Schon ein visueller Vergleich zeigt die vol-
lig gegensétzliche trendmaBige Entwick-
lung in den beiden La&ndern. In Deutsch-
land sinkt die Arbeitslosigkeit von unge-
fahr 11% im Jahre 1950 auf unter 1% Mit-
te der sechziger Jahre des letzten Jahr-
hunderts und steigt dann treppenférmig
an, um schlieBlich in den Jahren 1996 bis
1999 sowie in den ersten beiden Quarta-
len 2003 sogar den Wert von Anfang der
funfziger Jahre zu Ubertreffen. Deutlich
zeigt sich auch die trostlose Lage in Ost-
deutschland, welche die gesamtdeutsche
Arbeitslosenquote im Vergleich zu West-
deutschland ungeféahr um weitere 2 Pro-
zentpunkte in die Hohe treibt. Im Gegen-
satz zu Deutschland ist die amerikanische
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Arbeitslosenquote im Trend von den flnfziger bis Anfang
der achtziger Jahre gestiegen, zeigt aber seitdem einen deut-
lichen negativen Trendverlauf. Deutlich zu sehen sind in bei-
den Landern auch ausgeprégte zyklische Schwankungen.

Die Zerlegung in Trend und Zyklus

Im Folgenden wird mit Hilfe eines Strukturellen Zeitreihen-
modells die beobachtete Arbeitslosenquote in eine Trend-
komponente und eine zyklische Komponente zerlegt. Im Fal-
le der deutschen Daten wird gleichzeitig eine Saisonberei-
nigung durchgeflhrt. Das Modell wird im Anhang im Detail
dargestellt.

Die Trendkomponente P reprasentiert die um die konjunktu-
rellen Elemente bereinigte langfristige Entwicklung der Ar-
beitslosenquote. Sie steht in einer engen Beziehung zur so ge-
nannten NAIRU (non-acceleration inflation rate of unemploy-
ment), ist aber mit diesem Konzept nicht véllig identisch. Die
NAIRU ist die gleichgewichtige Arbeitslosenquote, bei der vom
Arbeitsmarkt kein Impuls flr eine Veranderung der Inflations-
rate ausgeht (fUr eine Darstellung des NAIRU-Konzepts vgl.
beispielsweise Franz, 2001). Staiger, Stock und Watson (2001)
zeigen allerdings fUr die USA, dass die mit Hilfe eines struk-
turellen Phillips-Kurven-Modells geschatzten NAIRU-Werte
sich nur unwesentlich von den Werten unterscheiden, die mit
einer einfachen univariaten Zeitreinenzerlegung gewonnen wur-
den. Franz (2003) berichtet ebenfalls, dass auch komplexe
Phillips-Kurven-Schétzungen fur die NAIRU im Prinzip nichts
anderes liefern als die Trend-Arbeitslosenquote. Umgekehrt
bedeutet dies aber auch, dass die im Folgenden mit einem
reinen Zeitreihenmodell extrahierten Trendwerte eine gute
Approximation der NAIRU darstellen.

Von der saisonalen und irreguldren Komponente abgesehen,
ist die zyklische Komponente die Abweichung der tatsach-
lichen Arbeitslosenquote von ihrem Trendwert. Wie im Anhang
n&her beschrieben, modellieren wir diese Ab-
weichung als die Summe von zwei stochas-
tischen sinusférmigen Schwingungen mit

Abb. 2

Die geschatzten Komponenten der amerikanischen
und deutschen Arbeitslosenquoten

USA

Im Folgenden wird zun&chst das Ergebnis der beschrie-
benen Zerlegung fur die amerikanische Arbeitslosenquo-
te vorgestellt. Abbildung 2 zeigt die tats&chlich Entwick-
lung sowie die generierte Trendkomponente. Die Trend-
komponente steigt von ungeféhr 4,5% Anfang der flnfzi-
ger Jahre auf 5,6% im Jahre 1960 und fallt dann wieder
auf 4,3% im Jahre 1968. Danach steigt die Trendkompo-
nente bis zum Jahr 1982 stetig auf den Héchststand von
7,8% im Jahr 1982 an und féllt danach Uber 18 Jahre auf
den Stand von 5,0% im Jahr 2000. Der Ruckgang der
NAIRU ist also im Gegensatz zur landlaufigen Meinung
keinesfalls nur ein Phdnomen der neunziger Jahre, son-
dern hat bereits viel friher eingesetzt. Dieses Ergebnis
ist weitgehend kompatibel mit den Trendverldufen, die bei-
spielsweise von Staiger, Stock und Watson (1997) oder
Ball und Mankiw (2002) geschatzt wurden. Die Schatzung
flr den aktuellen Stand der Trendkomponente der ame-
rikanischen Arbeitslosenquote im ersten Halbjahr 2003
betragt 5,2%. Wir beobachten in den letzten zwei Jahren
einen leichten Anstieg der Trendkomponente in Hohe von
0,1% pro Jahr. Statistisch gesehen ist dieser Wert des
S0 genannten drift-Parameters allerdings nicht signifikant
von null verschieden. Die Schatzung flr die amerikanische
NAIRU der nachsten Jahre liegt also im Bereich von 5,2 bis
5,56%. Eine interessante Frage ist nattrlich, ob die NAIRU
tatsachlich wieder weiter steigen oder ob sie bei unge-
fahr 5% verharren wird. Die Zeit einer trendmaBig fallen-
den Arbeitslosenquote scheint aber vorlaufig beendet zu
sein.

Der obere Teil der Abbidung 3 zeigt den kurzen und den
langen Zyklus, der untere Teil den Gesamtzyklus. Der kur-

Arbeitslosenquote in den USA und ihre Trendkomponente

unterschiedlicher Frequenz. Das Modell 18sst
zu, dass sich aufgrund zufalliger Schocks so-
wohl die Amplitude als auch die Phase der Zy-
klen andern konnen.

Mit dieser Spezifikation zerlegen wir in einer
statistisch-6konometrisch optimalen Weise 6
die Arbeitslosenquote in den Trendwert (NAI-
RU), in einen langen und einen kurzen Zy-
klus sowie in die saisonale Komponente. Dies
liefert interessante Erkenntnisse fur die Ver-
gangenheit, erlaubt aber gleichzeitig auch
die Abschéatzung der weiteren Entwicklung 50 55
zumindest fUr die unmittelbare Zukuntt.

— Trend
— Arbeitslosenquote
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Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.
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Abb. 3

. Zyklen der Arbeitslosenquote in den USA
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Abb. 4

‘ Arbeitslosenquote in Westdeutschland und ihre Trendkomponente

14

— Trend

— Arbeitslosenquote

50 55 60 65 70 75 80 85 90 95 00 03

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.

Abb. 5

. Zyklen der Arbeitslosenquote in Westdeutschland
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ze Zyklus hat eine durchschnittliche Lange
von 4,2 Jahren, der lange Zyklus eine von
10,6 Jahren. Die groBten Ausschlage der
zyklischen Komponente sind von Mitte der
siebziger bis Mitte der achtziger Jahre zu
beobachten. Danach scheint die Amplitude
der Zyklen etwas kleiner geworden zu sein.
Diese Beobachtung deckt sich mit vielen
Analysen fur die Entwicklung der Wachs-
tumsraten des Bruttoinlandsprodukts, de-
ren Volatilitat seit Anfang bis Mitte der acht-
ziger Jahre offenbar ebenfalls kleiner ge-
worden ist.

Strukturelle Zeitreihenmodelle erlauben auch
eine Prognose der zukiinftigen Entwicklung.
Viele Studien haben gezeigt, dass kurzfristi-
ge Prognosen mit univariaten Zeitreihenmo-
dellen ein gute Qualitat aufweisen, obwohl
sie nur die eigene vergangene Entwicklung
berlcksichtigen. Die aktuelle Prognose fur
die USA bis Ende 2004 lautet, dass die Ar-
beitslosenquote bis Ende dieses Jahres
nochmals leicht um 0,1 Prozentpunkte an-
steigt und dann im Verlauf des nachsten Jah-
res langsam bis auf 6% fallt.

Westdeutschland

Im n&chsten Schritt flhren wir dieselbe Ana-
lyse fUr die deutschen Arbeitslosenzahlen
durch. Zunachst untersuchen wir die Ent-
wicklung fur Westdeutschland. Die Trend-
komponente startet 1950 mit einem Wert
von 11,8% und fallt dann stetig auf das Mi-
nimum von 0,6% im Jahre 1965. Danach
beobachten wir einen zun&chst flachen und
ab Mitte der siebziger Jahre steileren An-
stieg, der sich dann in den achtziger Jah-
ren abflacht. In den Jahren 1988 bis 1991
fallt der Trendwert leicht von 8,4 auf 8,2%,
steigt dann aber nach der Wiedervereini-
gung standig an, bis er im ersten Halbjahr
2003 einen Wert von 10,1% erreicht. Die
drift-Rate ist zurzeit mit 0,15% zwar nur
leicht hoher als die der USA. Zu beachten
ist aber, dass Deutschland — abgesehen
vom leichten Rickgang Ende der achtzi-
ger Jahre — Uber fast vier Jahrzehnte einen
Anstieg der Trendkomponente der Arbeits-
losigkeit zu verzeichnen hat, wahrend die
USA in den letzten beiden Jahrzehnten ei-
nen deutlichen Ruckgang aufweisen. Am
aktuellen Rand ist die Schatzung der Kom-



148

Forschungsergebnisse

Abb. 6

Saisonale Komponente der Arbeitslosenquote in Westdeutschland

Gesamtdeutschland

4

50 55 60 65 70 75 80 85 90

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.

ponenten unvermeidlich mit einer gewissen Schatzunge-
nauigkeit verbunden. Festzuhalten bleibt aber, dass bis jetzt
keinerlei Anzeichen zu beobachten sind, dass der jahr-
zehntelange Trendanstieg gebrochen ist.

Der obere Teil der Abbildung 5 zeigt den kurzen und den
langen Zyklus, der untere Teil den Gesamtzyklus. Der kur-
ze Zyklus hat eine durchschnittliche Lange von 4,7 Jah-
ren, der lange Zyklus eine von 10,3 Jahren. Die Lange
der Zyklen ist fast identisch mit denen in den USA. Auf-
fallend ist, dass seit Mitte der sechziger Jahre die Ampli-
tude des kurzen Zyklus deutlich kleiner ist als die des lan-
gen Zyklus, wahrend in den USA beide Subzyklen unge-
fahr dieselbe Amplitude aufweisen. Die Amplituden des
Gesamtzyklus hat in beiden Landern eine ahnliche Gro-
Benordnung. Es ist eine interessante Aufgabe fur die em-
pirische Wirtschaftsforschung, diese RegelmaBigkeiten in-
haltlich zu erklaren.

SchlieBlich zeigt die Abbildung 6 die saisonale Komponente
der westdeutschen Arbeitslosenquote. Be-
merkenswert sind die starken Ausschléage in
den flnfziger Jahren, die unter anderem auf

Abb. 7

95

Zum Abschluss wird eine Zeitreihe analysiert,
die bis zum letzten Quartal 1991 aus den
westdeutschen, seit dem ersten Quartal
1992 aus den gesamtdeutschen Werten be-
steht (fUr eine &hnliche Vorgehensweise vgl.
bspw. Franz, 2003). Wie Abbildung 1 zeigt,
tritt beim Ubergang selbst nur ein relativ klei-
ner Sprung auf. Das Auseinanderdriften der
west- und der gesamtdeutschen Daten be-
ginnt erst im Verlauf des Jahres 1991. Die
Spezifikation des Modells ist aber so flexibel,
dass es mit diesem »Bruch« ohne Proble-
me zurecht kommt.
00 03

Da sich die saisonale und die zyklische Kom-

ponenten flr die gesamtdeutschen Daten
nur relativ wenig von den westdeutschen unterscheiden,
wird in Abbildung 7 nur der geschatzte Trendwert darge-
stellt. Im Vergleich zu den westdeutschen Daten entfallt hier
der leichte Rickgang der Trendkomponente um das Jahr
1990. Wir schatzen jetzt einen ungebremsten Anstieg des
Trends seit Mitte der sechziger Jahre auf 12,3% im zweiten
Quartal 20083. Der aktuelle Wert der geschatzten drift-Rate
betragt etwas mehr als 0,25% pro Jahr und ist damit fast
doppelt so hoch wie die Anstiegsrate fur Westdeutschland.

Im Rahmen einer Phillips-Kurven-Schatzung mit einer zeit-
variablen NAIRU findet Franz (2003) flr den Zeitraum von
1980 bis ungefahr 1998 einen ahnlichen Verlauf der Trend-
komponente (bzw. der NAIRU). Von 1998 bis zum zweiten
Quartal 2002 zeigt sie jedoch eine konstante oder sogar
leicht fallende Entwicklung und kommt damit zu einer etwas
optimistischeren Einschéatzung des Niveaus und der Ent-
wicklung der Trendkomponente. Allerdings enthalt sein Be-
obachtungszeitraum nicht die aktuellen letzten vier Quarta-
le mit einem relativ starken Anstieg der Arbeitslosigkeit, die

‘ Arbeitslosenquote Gesamtdeutschland und ihre Trendkomponente

ein damals noch hohes Gewicht von saison-
abhangigen Wirtschaftszweigen (Land- und
Forstwirtschaft, Bau) zurlickzufihren sind. Da-
nach sind nur noch leichte Anderungen des
saisonalen Musters zu beobachten.

14
12

10

Da die Trendkomponente weiter ansteigt und

wir uns noch fUr einige Zeit im ansteigen- 6
den Ast der zyklischen Komponente befin-
den, prognostiziert das Modell einen Anstieg
der saisonbereinigten westdeutschen Ar- 2
beitslosenquote von 9,4% im zweiten Quar-

tal 2003 um 1 Prozentpunkt auf 10,4% im
letzten Quartal 2004.

50 55

— Arbeitslosenquote
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Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.
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maoglicherweise zu einer Aufwértsrevision der Trendschat-
zung fihren wirden.

Die Modellprognose fur die Entwicklung der saisonberei-
nigten gesamtdeutschen Arbeitslosenquote in den nachs-
ten sechs Quartalen ist ein Anstieg um 1,2 Prozentpunkte
von 11,7% im zweiten Quartal 2003 auf 12,9% im vierten
Quartal 2004. Der Grund liegt sowohl in einem trendmasi-
gen Anstieg von 0,3 Prozentpunkten als auch einem zykli-
schen Anstieg von 0,9 Prozentpunkten.

Fazit

Die empirische Schatzung der Trend- und Zykluskompo-
nente der deutschen Arbeitslosenquote zeigt deutlich die
tiefe Krise auf dem Arbeitsmarkt. Die Trendkomponente ist
inzwischen auf einen héheren Wert gestiegen als im Jahre
1950. Noch besorgniserregender ist allerdings, dass die tat-
séchliche Entwicklung der Arbeitslosenquote keinerlei Hin-
weis daflr gibt, dass der Anstieg des Trends zum Stillstand
gekommen oder dass gar eine Trendwende eingetreten ist.
Schéatzungen am aktuellen Rand einer Zeitreihe sind immer
besonders ungenau und sollten nicht allzu weit in die Zu-
kunft fortgeschrieben werden. Wenn sich allerdings nichts
Gravierendes &ndert, impliziert das hier geschatzte Modell,
dass in den nachsten vier Jahren der Trend der gesamt-
deutschen Arbeitslosenquote um einen weiteren Prozent-
punkt ansteigen wird. Da die Trendkomponente strukturel-
le Ursachen der Arbeitslosigkeit widerspiegelt, muss an die-
sen angesetzt werden. Die Zielsetzung dieses Aufsatzes ist
aber rein deskriptiver Natur, deshalb soll hier nicht auf mog-
liche ReformmaBnahmen eingegangen werden. Das Bei-
spiel der USA zeigt aber deutlich, dass ein lange anhalten-
der Anstieg der Trendkomponente der Arbeitslosigkeit kein
unabanderliches Schicksal ist. Ball und Mankiw (2002) dis-
kutieren magliche Grinde fur den trendmaBigen Rickgang
der amerikanischen Arbeitslosenquote.

Kurzfristig betrachtet, d.h. konkret bis zum Ende des néchs-
ten Jahres, wird auch die konjunkturelle Entwicklung zu ei-
ner weiteren Verscharfung der Arbeitslosigkeit beitragen. Wir
mussen beflrchten, dass wir im Winter 2004/05 die hdch-
ste Arbeitslosigkeit seit dem Ende des zweiten Weltkriegs
erleben werden.

Anhang: Die Spezifikation des Strukturellen
Zeitreihenmodells

FUr die statistische Analyse der Entwicklung der Arbeitslo-
senquote verwenden wir in diesem Beitrag ein sog. Struk-
turelles Zeitreihenmodell (fUr eine ausfuhrliche Darstellung
vgl. Harvey 1989; fUr eine eher elementare EinfGhrung vgl.
Flaig 2003).
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Wir zerlegen die Arbeitslosenquote Ur additiv in die Kom-
ponenten Trend P, Zyklus Ct, Saison St und Irregulare I

(1) Ut=Pi+ Ct+ S+t

Viele Autoren (vgl. beispielsweise Franz 2001, Gordon 1997)
modellieren die Trendkomponente der Arbeitslosenquote als
einen random walk ohne drift:

(2) Pt=Pt-1+ms

wobei nt eine zeitlich unkorrelierte Zufallsvariable mit kon-
stanter Varianz ist. Der Wert der Trendkomponente »heute«
ist gleich dem Wert in der Vorperiode plus einem Zufalls-
schock, der das Niveau des Trends permanent andert.

Diese Spezifikation hat allerdings zwei gravierende Nachtei-
le. Zum ersten kann ein random walk ohne drift nur schwer
beispielsweise die Entwicklung der deutschen Arbeitslosen-
quote beschreiben, die offensichtlich seit Beginn der siebzi-
ger Jahre des letzten Jahrhunderts einen permanenten Trend-
anstieg zeigt. Zum anderen produziert ein random walk einen
relativ unruhigen Verlauf der geschatzten Trendkomponente,
was gewissen A-priori-Vorstelllungen widerspricht. Deshalb
setzen die Autoren die Varianz von m: mehr oder weniger
willkdrlich auf einen relativ kleinen Wert, der eine Zeitreine
der Trendkomponente erzeugt, die »plausibel« erscheint. Ei-
ne viel elegantere und effizientere Spezifikation erhalt man,
wenn man in das einfache Random-walk-Modell einen drift-
Term einflhrt, der eine systematische Auf- oder Abwartsbe-
wegung der Zeitreihe zulésst. Der drift-Parameter darf aber
nicht konstant sein, da die NAIRU Uber langere Zeitraume kei-
nen monotonen Anstieg oder Rickgang zeigt, sondern bei-
de Zusténde aufweisen kann. Im Folgenden modellieren wir
die drift-Rate selbst als einen random walk. Das Modell lau-
tet dann:

(Ba) Pr=Pt-1+ W1+ e,

(Bb) =1 + &t

Gleichung (3a) beschreibt die Entwicklung des Niveaus der
Trendkomponente bei gegebener drift-Rate p, Gleichung
(8b) die zeitliche Entwicklung der drift-Rate gemaB dem Mo-
dell eines random walk. Dieses sog. lokal-lineare Trendmodell
generiert im Allgemeinen einen relativ ruhigen und glatten
Trendverlauf, ist aber gleichzeitig auch in der Lage, flexibel
auf Trendumschwtinge zu reagieren. Dieser Modelltyp wur-
de unter anderem von Laubach (2001) und Fabiani und
Mestre (2001) zur Modellierung der NAIRU verwendet. Auch
die Spezifikation als kubische Spline-Funktion (Staiger, Stock
und Watson, 1997) oder die Schatzung mittels des Hodrick-
Prescott-Filters (Ball und Mankiw 2002) sind eher mit dem
lokal-linearen Trendmodell als mit dem einfachen Random-
walk-Modell vergleichbar.
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Der Ausgangspunkt fir die Spezifikation der zyklischen Kom-
ponente ist eine stochastische Sinus-Kosinus-Schwingung,
deren Phase und Amplitude durch Zufallschocks verandert
werden konnen. Konkret wird die zyklische Komponente
durch das folgende bivariate Gleichungssystem beschrie-
ben (fur eine Herleitung vgl. beispielsweise Flaig, 2003):

Cy cosic sinkig Ciq K¢
4) ol 7P A P R
¢ -sinig COSAc Cy_y K¢

Ac bezeichnet die Frequenz der Schwingung, p ist ein Damp-
fungsfaktor, der die Stationaritat von C garantiert und k und
K* sind Zufallsschocks, die Phase und Amplitude der zykli-
schen Komponente beeinflussen. Die Variable C* erscheint
nur aus Konstruktionsgrinden und hat keine inhaltliche Be-
deutung.

Der Ansatz gewinnt zusatzliche Flexibilitat, wenn man zu-
|8sst, dass der Gesamtzyklus durch die additive Uberlage-
rung von Subzyklen mit unterschiedlicher Frequenz entsteht.
In dieser Arbeit wurden nach entsprechenden Tests sowohl
fur die deutsche als auch fur die amerikanische Arbeitslo-
senquote jeweils zwei Subzyklen verwandt.

Die Saison wird als Summe zweier sinusférmiger Schwin-
gungen mit den Periodizitdten von zwei und vier Quartalen
dargestellt:

(5) St=St1+ St2

Analog zur zyklischen Komponente entwickelt sich jede
saisonale Schwingung geman der folgenden Rekursions-

funktion:
St,j cosh; sinh;) [St-1; o
©) S*J = [ sin xj- cos )i] sk s I
tJ - i J t-1,j of, f

Die saisonalen Frequenzen A}, j = 1, 2, sind gegeben durch
Aj=2m;/ 4. Die Zufallsschocks o und o* kdnnen die Phase
und Amplitude der jeweiligen saisonalen Schwingungen ver-
andern und so ein variables Saisonmuster erzeugen.

Die Irregulére wird als reine Zufallsvariable spezifiziert. Bei
der Schéatzung war die Varianz dieses Schocks aber prak-
tisch immer null und wird deshalb vernachléssigt.

Das Modell wird mit Hilfe des Kalman-Filters und der Maxi-
mum-Likelihood-Methode empirisch geschatzt. Die ge-
schatzten Werte der Komponenten Trend, Zyklus und Sai-
son werden Uber den sog. Kalman-Glatter erzeugt.

Die geschatzten Parameter sind auf Anfrage vom Autor er-
héltlich. Die wichtigsten Ergebnisse werden im Text be-
schrieben.
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amerikanische Produktionspotential?

Gebhard Flaig

Die hohen Wachstumsraten des amerikanischen BIP wédhrend der letzten Jahre haben die Fra-
ge aufgeworfen, ob sie »nur« einem starken konjunkturellen Boom zu verdanken sind oder ob
nicht auch die langfristige Wachstumsrate des Produktionspotentials angestiegen ist. Zahl-
reiche Kommentatoren vertreten die These, dass »New Economy«-Effekte einen dauerhaften
Wachstumsschub induziert haben. Im folgenden Beitrag wird dieses Problem mit Hilfe von
okonometrischen Zeitreihenmodellen analysiert.

Der lang anhaltende Konjunkturauf-
schwung der letzten zehn Jahre in den
USA, der mit einer relativ niedrigen In-
flationsrate und einem beeindruckenden
Ruckgang der Arbeitslosenquote ver-
bunden war, hat eine Vielzahl von Deu-
tungsversuchen und Analysen angeregt.
Einen prominenten Platz nehmen dabei
Erklarungsansatze ein, die diese Pha-
nomene auf die so genannte New Eco-
nomy zurUckfuhren. Es bleibt zwar oft
ungeklart, was »New Economy« im Ein-
zelfall konkret bedeutet, wichtige Ele-
mente sind dabei aber immer der zu-
nehmende Einsatz von neuen Informa-
tions- und Kommunikationstechnologi-
en und die wachsende Vernetzung
durch das Internet, aber auch die De-
regulierung und Globalisierung der
Méarkte sowie institutionelle Reformen,
etwa auf den Gebieten der Sozial-, Ar-
beitsmarkt- und Steuerpolitik (Felderer
2001).

Die Verfechter der These einer »New Eco-
nomy« ziehen aus den amerikanischen
Erfahrungen der letzten Jahre vielerlei
Konsequenzen. Eine davon soll im Fol-
genden naher analysiert werden, namlich
die Behauptung, dass die Wachstums-
rate des Produktionspotentials dauerhaft
gestiegen sei (vgl. als Beispiel fUr viele an-
dere Burckhardt 2000). Besonders klar
verdeutlicht diese Position die folgende
Aussage: »First, let us look at the facts.
The current consensus is that sustainable
annual real growth in the US has risen to
at least 4 per cent, from 21/2 per cent
five years ago« (Checcetti 2001). Dieser
»Konsens« zeigt sich beispielsweise in
den Projektionen der OECD, die zwischen
1998 und 2000 die geschatzte Wachs-
tumsrate des Produktionspotentials von
2,75% auf 4% erhoht hat (Visco 2001).
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Man kann dies einfach als den Ublichen
Uberschwang abtun, der nach langen
konjunkturellen Aufschwungphasen im-
mer wieder um sich greift, so zum Beispiel
in den zwanziger und den sechziger Jah-
ren (De Long 1989). Im Folgenden soll die
These eines hdheren Wachstums des
Produktionspotentials anhand einiger sta-
tistisch-6konometrischer Verfahren auf ih-
re Plausibilitat Uberprift werden.

Ein erster Blick auf die Daten

Um die Entwicklung des amerikanischen
realen Bruttoinlandsprodukts in eine 1&n-
gerfristige historische Perspektive zu
stellen, analysieren wir im Folgenden die
Jahreswerte dieser Variablen Uber funf
Jahrzehnte von 1950 bis 2000 (Daten-
quelle: Bureau of Economic Analysis).
Aus vielerlei methodischen Griinden sind
diese Daten etwa mit den Berechnun-
gen des Statistischen Bundesamtes fur
das deutsche Bruttoinlandsprodukt nur
bedingt kompatibel (vgl. etwa Nierhaus
2001).

Abbildung 1 zeigt die jahrliche Wachs-
tumsrate des realen BIP sowie vier- und
achtjahrige (einseitige) gleitende Durch-
schnitte dieser Variablen. Bereits hier er-
gibt sich ein viel differenzierterer Ein-
druck, als es der von manchen gepflegte
Mythos eines in der Geschichte noch
nicht erlebten Uber zehnjahrigen Booms
suggeriert. Nach der Rezession im Jah-
re 1991 mit einem Ruckgang der ge-
samtwirtschaftlichen Produktion um fast
0,5% beobachten wir die hochste
Wachstumsrate in diesem Aufschwung
im Jahr 2000 mit 5%. In den ersten 24
Jahren des Untersuchungszeitraums
von 1950 bis einschlieBlich 1973 gibt
es neun Jahre, im 17-jahrigen Zeitraum
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Abb. 1

Wachstumsraten des realen BIP, gleitende Durchschnitte

ten Jahren auf eine hdhere Trendwachs-
tumsrate zu schlieBen, wére also nur dann

0 jahrliche Wachstumsraten in %
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2.0
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Quelle: Bureau of Economic Analysis, eigene Berechnungen.

1974 bis 1990 immerhin noch drei Jahre mit hdheren
Wachstumsraten. Vor allem die ersten Jahre nach der Re-
zession 1991 weisen eine relativ schwache Wachstums-
dynamik auf. Auch die vier- und achtjahrigen gleitenden
Durchschnitte zeigen kein auBergewdhnliches Bild. Die
Maximalwerte des neunziger Aufschwungs aus dem Jah-
re 2000 wurden in den jeweiligen Boomphasen der sech-
ziger, siebziger und achtziger Jahre ebenfalls erreicht oder
gar Ubertroffen (vgl. fr eine &hnliche Argumentation Zar-
nowitz 2000).

AuBergewohnlich sind nur die lange Dauer des letzten Auf-
schwungs und die relativ hohen Wachstumsraten in den
Jahren 1998 bis 2000, der (vermutlichen) Spatphase die-
ses Zyklus. Vielleicht ist dies ja ein »New-Economy«-Ef-
fekt, vielleicht aber auch nur eine gewisse Kompensation
der schwachen Performance in der Frihphase des Auf-
schwungs. Wie auch immer, dem unbefangenen Beob-
achter erscheint es merkwdrdig, wie aufgrund der Erfah-
rungen von wenigen Jahren so weitreichende Schlussfol-
gerungen gezogen werden kdnnen wie die, dass die Trend-
wachstumsrate jetzt um 11/2 Prozentpunkte hoher sei als
vor funf Jahren.

Ohne dass offengelegt wird, was man unter einem Trend
konkret versteht und wie man ihn schéatzt, ist eine solche
Aussage inhaltsleer. Wenn man beispielsweise den Trend
durch einen achtjahrigen gleitenden Durchschnitt opera-
tionalisieren wurde, wére das Trendwachstum im Jahre
2000 um mehr als einen Prozentpunkt héher als vor funf
Jahren. Warum vertrauen wir nicht ohne weiteres einer sol-
chen Zahl? Eine Antwort gibt die Abbildung 1, aus der wir
ersehen kdnnen, dass ahnliche Anstiege der Wachstums-
rate bereits in friheren Jahrzehnten stattgefunden haben,
die in den folgenden Konjunkturabschwingen aber im-
mer wieder durch entsprechende Ruckgange kompensiert
wurden. Aus dem Anstieg der Wachstumsraten in den letz-

=1 Jahr

=8 Jahre

mdglich, wenn man davon ausgeht, dass
sich die Wachstumsdynamik in der Zukunft
ganz anders verhélt als in der Vergangen-
heit. Wie bereits in der Einleitung erwahnt,
sind solche Proklamationen schon friher
gemacht worden. Aber sie haben sich im-
mer als voreilig erwiesen.

4 Jahre

/J

Deshalb soll im Folgenden auch nicht Pro-
phetie im Mittelpunkt stehen, sondern viel-
mehr die sorgfaltige Analyse der Frage, ob
es tatséchlich einen Hinweis darauf gibt,
dass sich die Trendwachstumsrate des
amerikanischen BIP in den letzten Jahren
erhoht hat. Generell handelt es sich um das
Problem, die beobachtete Zeitreihe in ei-
ne Trend- und eine Zykluskomponente zu zerlegen. Dafur
gibt es eine Vielzahl von Methoden (Canova 1998). Eine
besondere Popularitét hat seit einiger Zeit der Hodrick-
Prescott-Filter gewonnen (Hodrick-Prescott 1997). Er wird
unter anderem auch von der EU-Kommission zur Schét-
zung der so genannten Output gaps herangezogen. Beim
HP-Filter wird die beobachtete Zeitreine y (zum Beispiel
die logarithmierten Werte des realen BIP) Uber ein be-
stimmtes Glattungsverfahren additiv in die Trendkompo-
nente y”und in die Konjunkturkomponente y¢ zerlegt. For-
mal wird y? geschétzt, indem die Zielfunktion

93 96 99

o byt o2 [67 st bt )

t=1

bei vorgegebenem A hinsichtlich y? minimiert wird. Der erste
Term »bestraft« eine Abweichung des Trendwerts vom be-
obachteten Wert, der zweite Term eine zeitliche Variation der
Veranderungsraten des Trends. A ist ein Glattungsparameter,
der das relative Gewicht dieser beiden sich im Allgemeinen
widersprechenden Zielsetzungen bestimmt. Fir groBe A wird
ein glatter Trendverlauf erzwungen, flr kleine A passt sich
der geschatzte Trend stark der tatséchlichen Entwicklung der
Zeitreine an. Im Allgemeinen wird der Parameter A mehr oder
weniger willkirlich gewahlt. Fur Jahreswerte hat sich als Stan-
dard der Wert A = 100 durchgesetzt.

In der Abbildung 2 sind fir A = 100 und fUr A = 400 (ein Wert,
der oft fUr Halbjahresdaten verwandt wird) die Wachstums-
raten der Trendkomponente des amerikanischen realen BIP
dargestellt. Der HP100 zeigt seit Beginn der neunziger Jah-
re einen Anstieg der Trendwachstumsreihe von 2,9% auf
3,6%, der HP400 einen Anstieg von 3,0% auf 3,4%. Das
konnte fur die Zukunft optimistisch stimmen, wenn auch
die Veranderung weit unter derjenigen liegt, die Checcetti
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Abb. 2

Wachstumsraten der Trendkomponente des HP-Filters

tentialkomponente T3, eine zyklische Kon-
junkturkomponente C:und eine irregulére

jahrliche Wachstumsraten in %

Komponente I

4.4 — HP100 @) yi=Ti+ Ci+ It

4.2 HP400

4.0 Jede dieser Komponenten wird durch ein
3.8 stochastisches Zeitreihenmodell be-
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Quelle: Bureau of Economic Analysis, eigene Berechnungen.

(2001) behauptet. Was jedoch zur Vorsicht mahnt, sind die
zyklischen Verlaufe in der Vergangenheit. So hat vor allem
der Boom in den sechziger Jahren zu einem starken Anstieg
gefuhrt, der nicht permanent war. In abgeschwachter Form
ist dies auch in den achtziger Jahren zu beobachten.

Am aktuellen Rand ist zu beachten, dass der HP-Filter ein
einseitiger gleitender Durchschnitt wird, der die Trendkom-
ponente in starkem MaBe der aktuellen Entwicklung nach-
fUhrt. Kommen im Zeitablauf neue Daten hinzu, erfolgt oft
Uber mehrere Jahre eine deutliche Revision des geschéatz-
ten Trend- und Konjunkturverlaufs. Sollte das Wachstum des
BIP in den USA in den Jahren 2001 und 2002 auf 2% oder
gar darunter fallen, wirden die flr das Jahr 2000 ausge-
wiesenen Wachstumsraten fUr die Trendkomponente deut-
lich nach unten revidiert werden, so dass ein dhnlicher Ver-
lauf wie in den achtziger Jahren entsteht. Die einzige wirk-
lich permanente Anderung der Trendwachstumsrate hat zu
Beginn der siebziger Jahre stattgefunden. Nach 1975 war
die durchschnittliche Trendwachstumsrate in der GréBen-
ordnung von gut einem halben Prozentpunkt kleiner als in
den fUnfziger Jahren.

Ein Problem mit den bisher prasentierten Ergebnissen ist,
dass sie in starkem MaBe auf ad-hoc-Annahmen beruhen.
Sowohl die Lange der gleitenden Mittel als auch der Glat-
tungsparameter A beim HP-Filter sind mehr oder weniger
willktirlich vorgegeben worden. Im folgenden Abschnitt soll
die Analyse mit einem starker strukturell orientierten Mo-
dellansatz durchgefiihrt werden.

Im Folgenden wird ein Zeitreihenmodell spezifiziert, in dem
die beobachteten Werte y:des logarithmierten realen Brut-
toinlandsprodukts zerlegt werden in eine Trend- oder Po-
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schrieben, das gewisse a-priori-Vorstel-
lungen Uber seine dynamischen Eigen-
schaften reprasentiert (fUr eine allgemei-
ne Darstellung dieses Modelltyps vgl.
Harvey 1989, fur eine Anwendung auf sai-
sonale Daten vgl. Flaig 2000).

93 96 99

Die Trendkomponente beschreibt das
langfristige Wachstumsverhalten der
Volkswirtschaft. Sie ist wie folgt spezi-
fiziert:

2
P

@) T,=T_ +pu,+s , var(g)=c

Das Produktionspotential in der Periode ¢ ist gleich dem Pro-
duktionspotential in der Vorperiode plus der Wachstumsra-
te u des Potentials plus einem stochastischen Niveaueffekt
&, der durch permanent wirkende Produktivitatsschocks er-
zeugt werden kann.

Die Wachstumsrate des Potentials ist ebenfalls zeitvariabel
und wird durch einen Random walk rekursiv definiert:

4) w4 =p_,+y, DD,+¢ , var(£)=o7.

Die Wachstumsrate der Trendkomponente »heute« ist gleich
der Wachstumsrate dieser Komponente »gestern« plus ei-
ner Veranderung, die sich additiv zusammensetzt aus dem
deterministisch modellierten Teil y DD: und dem stochas-
tisch spezifizierten Teil &;.

DD ist eine Dummy-Variable mit den méglichen Auspra-
gungen 0 und 1. Ist DDrin einer bestimmten Periode gleich
1, &ndert sich die Wachstumsrate des Potentials ab dieser
Periode permanent um den Wert vz, und die Trendkompo-
nente hat an dieser Stelle einen Knick. Dieser Ansatz wird
hier dazu benutzt, um eine mdgliche permanente Reduktion
der Potentialwachstumsrate durch Olpreisschocks und der-
gleichen aufzufangen. Die Zufallsvariable & misst weitere un-
beobachtete Effekte auf die langfristige Wachstumsrate L.

Die Konjunktur- oder Zykluskomponente C: beschreibt die
mehrjahrigen Schwankungen der Produktion um den lang-
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fristigen Trend. Diese Komponente wird hier als ein stationarer
autoregressiver Prozess der Ordnung p modelliert:

6) C=¢,C +p,Ch+....+0,C_,+0, , Var (0)=02.

Dabei ist ax ein konjunktureller Schock. Die stochastische
Differenzengleichung (5) beschreibt den Transmissionsme-
chanismus, gemafi dem sich ein solcher Schock in den
Folgeperioden Uber verschiedene Multiplikator- und Akze-
leratoreffekte auf die konjunkturelle Entwicklung auswirkt.

Die irregulare Komponente I:enthalt schlieBlich alle Effekte,
von denen angenommen wird, dass sie sich nur in der lau-
fenden Periode auswirken. Wir modellieren die Irregulére als
eine Zufallsvariable u::

6) I, =u, , var (u,)= o’

u

Das Modell wird vervollstandigt durch die Spezifikation der
Anfangsbedingungen. Da alle Komponenten rekursiv definiert
sind, mussen Uber die Verteilung in den Vor-Sample-Perioden
bestimmte Annahmen getroffen werden. Da die Trendkom-
ponente T und die Driftkomponente u jeweils als Random
walk modelliert wurden, wird eine so genannte diffuse
a-priori-Verteilung verwandt, bei der die Anfangswerte auf Null
und die Varianzen auf einen sehr hohen Wert gesetzt werden.
Die Anfangswerte der Konjunkturkomponente werden durch
die unbedingte Verteilung von C:spezifiziert.

Gegeben die Anfangswerte flr die unbeobachteten Kom-
ponenten und die Modellparameter, liefert der Kalman-Fil-
ter fUr jede Periode sequentiell eine Schatzung fir die Kom-
ponenten und eine Prognose fUr die beobachtete Variable
yi. Die Parameter werden mit der Maximum-
Likelihood-Methode so geschatzt, dass -
grob gesprochen — die Varianz der Progno-
sefehler minimiert wird.

Abb. 3

te zu berechnen. Gegeben das Modell, sind dies die opti-
malen Schatzungen fur die unbeobachteten Komponenten.
Diese geglatteten Schatzungen verwenden wir flr die spa-
tere Interpretation der Ergebnisse.

Als Basismodell wurde zundchst eine Variante geschatzt,
bei der auf eine magliche deterministische Modellierung von
Trendbrlchen (vgl. Gleichung (4)) verzichtet wurde. Da die
Varianz des Stérterms € in der Niveaugleichung (3) immer
vollig insignifikant war, ist der Parameter 028 in den im Fol-
genden présentierten Ergebnissen auf den Wert Null res-
tringiert worden. Die geschétzten Parameter sind in der Ver-
sion 1 im Anhang angegeben.

Abbildung 3 zeigt die geschétzte Trendwachstumsrate (»sto-
chastischer Trend«). Bis ungefahr 1963 schwankt diese um
3,8%, fallt dann bis zum Jahr 1981 auf das Minimum von
3,05% zuriick und steigt dann wieder stetig an auf 3,25%
in den Jahren 1999 und 2000. In den neunziger Jahren ist
damit ein bescheidener Anstieg von weniger als 0,2 Pro-
zentpunkten zu konstatieren.

Moglicherweise ist sogar dieser kleine Effekt Uberschatzt. Die
(wenn auch nur schwach signifikante) positive Varianz der
Storterms & in der Gleichung (4) bewirkt, dass anhaltende
Veranderungen der Wachstumsrate des BIP gemai dem Kal-
man-Algorithmus teilweise der Trendwachstumsrate »zuge-
schlagen« werden. Wie bereits beim HP-Filter beobachtet,
ist die dominierende Veranderung der starke Ruckgang der
Trendwachstumsrate wahrend der siebziger Jahre.

Deshalb stellt sich die Frage, welche Konsequenzen auftre-
ten, wenn man diese Verlangsamung des Wachstumspro-

Wachstumsraten der Trendkomponente des strukturellen Zeitreihenmodells

jahrliche Wachstumsraten in %

Die fur eine bestimmte Periode ¢ geschatz-

ten Werte der Komponenten benutzen nur 38 :
die Beobachtungen vom Beginn des Sam- 87
ples bis einschlieBlich dieser Periode. Dies 36
sind die so genannten »gefilterten« Werte. 3.5
Nun ist es aber intuitiv einsichtig, dass der 3.4
Potentialwert einer bestimmten Periode mit 3.3
gréBerer Prazision geschatzt werden kann, 3.2
wenn man zusétzlich die Entwicklung der be- 31
obachteten Variablen nach dieser Periode 3.0
bertcksichtigt. Der Kalman-Filter bietet die 29

Moglichkeit, unter Ausnutzung aller Daten
des Samples so genannte »geglattete« Wer-

51 54

57

= stoch. Trend

determ. Trend mit Knick

60 63 66 69 72 75 78 81 84 8 90 93 96 99

Quelle: Bureau of Economic Analysis, eigene Berechnungen.
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zesses nicht Uber die unbeobachtete Stérvariable & model-
liert, sondern Uber eine deterministische Dummy-Variable DD
(vgl. Gleichung (4)). Diese Version 2 erzeugt einen plétzlichen
Sprung in der Trendwachstumsrate und damit einen Knick
im Trendverlauf selbst. Mehrere Tests haben ergeben, dass
die besten Resultate erzielt werden, wenn ein solcher Trend-
bruchim Jahre 1973 angenommen wird. L&sst man einen sol-
chen Bruch zu, wird die Varianz von & vollig insignifikant.

Die Schéatzergebnisse dieser Version 2, bei der ot gleich Null
gesetzt wurde, sind im Anhang angegeben. Die Implikatio-
nen flr die Trendwachstumsrate zeigt die Abbildung 3 (»de-
terministischer Trend mit Knick«). Nach dieser Version wird
die Trendwachstumsrate bis 1973 auf 3,8% geschatzt, ab
diesem Jahr féllt sie auf einen Wert von 3,0%.

Die unterschiedlichen Trendverldufe implizieren auch unter-
schiedliche Schatzungen fur die zyklische Komponente, die
als Output gap interpretiert werden kann. Abbildung 4 zeigt,
dass Uber die gesamten 50 Jahre die Einschatzung der kon-
junkturellen Lage im Allgemeinen nicht sehr stark differiert.
Ausnahmen sind die Periode um 1973 und die letzten paar
Jahre. Beispielsweise weist fur das Jahr 2000 die Version 1
mit einem stochastischen Trend eine Abweichung der ge-
samtwirtschaftlichen Produktion von 2,2% zum Trend auf, die
Version 2 eine Abweichung von 3,7%. Diese unterschiedliche
Einschatzung der konjunkturellen Lage hat auch Auswirkun-
gen auf die vom Modell generierten Prognosen flr das Jahr
2001. Da Modell 1 eine relativ geringe Produktionsllcke
schatzt, prognostiziert es fUr dieses Jahr eine weitere kon-
junkturelle Expansion und eine Wachstumsrate von 3%. Mo-
dell 2 »sieht« die amerikanische Wirtschaft im Jahr 2000 be-
reits auf einem konjunkturellen Hochpunkt und prognostiziert
fir 2001 eine Wachstumsrate von nur 1,9%.

Welches Modell liefert nun eine bessere Beschreibung der
zeitlichen Entwicklung des amerikanischen BIP? Wie der

Abb. 4

Konjunkturkomponente des strukturellen Zeitreihenmodells

Standardfehler fUr die Ein-Schnitt-Prognosen zeigt, schnei-
det die Version 2 besser ab als die Version 1. Auch bei an-
deren Tests (Autokorrelation der Residuen, CUSUM-Tests
auf Strukturbruch, Akaike- und Schwartz-Informationskri-
terium) ist die Version 2 der Version 1 vorzuziehen.

Neben den hier prasentierten Modellen wurde eine Reihe
von weiteren Varianten geschétzt, die aber keine wesentli-
chen neuen Ergebnisse brachten. Als Schlussfolgerung kann
festgehalten werden, dass ein relativ einfaches Modell, bei
dem die Wachstumsrate des Produktionspotentials von 1950
bis 1973 3,8% und fUr die gesamte Periode danach 3,0%
betragt und bei dem die konjunkturelle Komponente durch
einen stationdren autoregressiven Prozess vierter Ordnung
abgebildet wird, die zeitliche Entwicklung des amerikani-
schen realen Bruttoinlandsprodukts Uber funf Jahrzehnte
hinweg beschreiben kann, ohne dass ein Strukturbruch zu
diagnostizieren ware. Ist dieses Modell in seinen Grundan-
nahmen korrekt, haben die USA in den neunziger Jahren
keine Erhdhung der langfristigen Wachstumsrate erfahren,
sondern »nur« einen langanhaltenden konjunkturellen Auf-
schwung, der sich wieder zurtckbilden wird. Dieser Boom
kann durchaus seine treibende Kraft »New-Economy«-Ef-
fekten verdanken, die auch fur den bemerkenswerten An-
stieg der Arbeitsproduktivitat gesorgt haben (vgl. etwa Gor-
don 2000, der auch fUr diese Variable eine starke zyklische
Komponente behauptet).

Nach einigen Jahren eines Booms stellt sich immer die Fra-
ge, ob die relativ hohen Wachstumsraten ein »neues Zeital-
ter« anzeigen, in dem das Produktionspotential langfristig
starker wéachst, oder ob sie lediglich ein zyklisches Phéno-
men widerspiegeln, das nur von temporéarer Natur ist und
durch eine nachfolgende Rezession wieder neutralisiert wird.

Es liegt in der Natur der Sache, dass diese
Frage letztlich immer erst im Nachhinein de-
finitiv zu beantworten ist. Eine statistische

in % des Produktionspotentials

== stoch. Trend

N W o

' ' ] '
o B w N

51 54 57 60 63 66 69 72 75 78 81 84 87 90

Quelle: Bureau of Economic Analysis, eigene Berechnungen.
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determ. Trend mit Knick

Analyse der Wachstumsraten der amerika-
nischen Wirtschaft wahrend der letzten funf
Jahrzehnte zeigt aber, dass bis jetzt die em-
pirische Evidenz nicht so Uberwaltigend ist,
dass eine permanente Anderung des
Wachstums des Produktionspotentials als
die beste Interpretation der Dynamik der letz-
ten Jahre zu akzeptieren ist. Die plausibelste
These ist, dass Amerika in den neunziger
Jahren einen konjunkturellen Boom erlebt
hat, der jetzt zu Ende geht. Das Urteil tGber
den »wahren« Charakter der Wachstums-
dynamik der neunziger Jahre kann erstin ein
paar Jahren gesprochen werden. Sollte die

93 96 99



156

Forschungsergebnisse 21

AbkUhlung der gesamtwirtschaftlichen Ak-
tivitat nur kurz sein und bald wieder Wachs-

Anhang: Schéatzergebnisse

tumsraten von deutlich Uber 3% erreicht In der nachfolgenden Ubersicht sind die geschétzten Parameterwerte fiir die beiden im
werden, konnte moglicherweise eine per- Text erlduterten Modellversionen angegeben (in Klammern der t-Wert):
manente Erhdhung der Potentialwachs-
tumsrate konstatiert werden. Nach dem hier — ersionit Version 2
. . . . ) ren
prasentierten Modell ist dies aber eher ein
. ) ) , o, - -

unwahrscheinliches Szenario. Viel eher sind ¢ 0,0013 (1,2)
ein bis zwei Jahre lang Wachstumsraten von e -0,0079 (4,0)
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Steffen Henzel und Stephan Sauer*

Ein wichtiger Schritt auf dem Weg zur europdischen Integration war die Griindung der Europai-
schen Wahrungsunion (EWU). Im Zuge dessen iibernahm die Europdische Zentralbank im Januar
1999 die Verantwortung fiir eine einheitliche Geldpolitik im Euroraum von den nationalen Zentral-
banken. Durch die Wahrungsunion entfallen die Wechselkursrisiken - insbesondere Schwankun-
gen, die durch destabilisierende Spekulation initiiert werden - beim Handel innerhalb der Wah-
rungsunion. Dies fiihrt zu niedrigeren Transaktionskosten und auf den Finanzmarkten zu geringe-
ren Risikopramien. Eine Integration der Finanz- und Giitermarkte im Euroraum ist die Folge. Es
stellt sich jedoch die Frage, welche weitergehenden Auswirkungen die einheitliche Geldpolitik im
Euroraum hat, da fiir alle Mitgliedstaaten derselbe nominale Zinssatz durch die Notenbank fest-
gelegt wird. Im Folgenden soll untersucht werden, welche Probleme sich fiir den Euro-Wahrungs-
raum auch aufgrund seiner besonderen Charakteristika daraus ergeben haben. Insbesondere sol-
len zunachst die Ursachen fiir noch bestehende Unterschiede zwischen den Landern der EWU
diskutiert und die Frage beantwortet werden, inwiefern der Wegfall des nominalen Wechselkur-
ses als Anpassungsmechanismus bei asymmetrischen Schocks und die einheitliche Geldpolitik
selbst landerspezifische (asymmetrische) Reaktionen hervorrufen.

Ein besonderes Problem in Europa kénnte entstehen, wenn eine Divergenz der Inflationsraten, etwa
durch heterogene Strukturen in den Mitgliedstaaten, persistent ist. Ein Land mit dauerhaft héheren In-
flationsraten hat in einer Wahrungsunion den Vorteil niedrigerer Realzinsen. Bei niedrigen Realzinsen
werden sich mehr reale Investitionen z.B. in Immobilien lohnen als in den Ladndern mit h6heren Realzin-
sen. Als Resultat ergibt sich ein tendenziell h6herer Investitionsanteil an der gesamtwirtschaftlichen
Produktion, die sich dadurch selbst auch erhoht. Aus der hoheren Inflationsrate resultiert aber gleich-
zeitig eine stetige Verschlechterung der Wettbewerbsposition, da Preise und Lohne starker steigen als
im Partnerland. Der reale Wechselkurs der beiden Lander divergiert somit stetig. Wahrend also Real-
zinsdifferenzen zu einer dauerhaft unterschiedlichen Entwicklung beitragen, fiihrt der reale Wechsel-
kurs eher zu einer Konvergenz zwischen den Lédndern einer Wahrungsunion. Letztlich stellt sich die Fra-
ge, welcher dieser Mechanismen iiberwiegt. Die EZB (2003; 2005) argumentiert hier, dass mittelfristig
der Wettbewerbskanal die »entscheidende Triebfeder fiir eine Anpassung« sein wird. Vor diesem Hinter-
grund untersucht der Beitrag, inwiefern sich diese Behauptung mit realwirtschaftlichen Daten der
Euro-Mitgliedslander bestatigen lasst.

Wirtschaftliche Entwicklung in der
europaischen Wahrungsunion -
Fortsetzung des Konvergenz-
prozesses?

Ein bemerkenswerter Konvergenzprozess
pragte die wirtschaftliche Entwicklung der
Teilnehmerstaaten an der EWU in den
neunziger Jahren des letzten Jahrhun-
derts. Wie in den Maastrichter Kriterien
gefordert, ndherten sich Inflationsraten
und Zinssatze einander an. Sowohl die
Geldmarktzinsséatze (vgl. Abb. 1) als auch
die Zinsen auf langfristige Staatstitel (vgl.
Abb. 2) liegen heute auf einem einheitli-
chen niedrigeren Niveau und haben da-

* Stephan Sauer ist wissenschaftlicher Mitarbeiter
am Seminar fir Makrodkonomie an der Ludwig-
Maximilians-Universitat Mdnchen.
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mit die Finanzierungsbedingungen in fast
allen Landern nachhaltig verbessert.

Auch die Inflationsraten in Europa n&her-
ten sich vom Beginn der 1. Stufe zur EWU
1991 bis zur 3. Stufe der EinfUhrung des
Euro 1999 einander an, wie der Riickgang
der Standardabweichung der nationalen
Inflationsraten in Abbildung 3 anschaulich
verdeutlicht. SchlieBt man Griechenland
zunéchst von dieser Analyse aus, dann
fallt auf, dass im Zuge der Einflhrung des
Euro die Dispersion der Inflationsraten der
kunftigen Mitgliedslander eineinhalb Jah-
re vor Einflihrung der gemeinsamen Wah-
rung am niedrigsten war. Gleichzeitig
konnte auch das durchschnittliche Niveau
der Inflationsraten in den einzelnen Lan-
dern auf einen niedrigeren Wert gesenkt
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Abb. 1

Drei-Monatszinssatze am Interbankenmarkt
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Quelle: Eurostat.

Abb. 2
Zinssitze auf langfristige Staatsanleihen
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Abb. 3
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werden. In Abbildung 3 ist dies am Beispiel
von Griechenland als Land mit der ehemals
hdchsten Inflation und Deutschland noch-
mals veranschaulicht. Betrachtet man nun
die ndhere Vergangenheit, insbesondere seit
Einfihrung des Euro 1999, etwas genauer,
SO beobachtet man, dass die Konvergenz
der Inflationsraten zun&chst zum Stillstand
gekommen zu sein scheint. Zum einen sinkt
seit 1999 die Standardabweichung nicht
mehr spUrbar. Zum anderen beobachtet man
jeweils dauerhafte Abweichungen vom Mit-
tel des Euroraums in eine bestimmte Rich-
tung. Manche L&nder — insbesondere Spa-
nien, Griechenland und Irland — wiesen in den
ersten Jahren der Wahrungsunion konstant
Uberdurchschnittliche Inflationsraten auf (vgl.
Abb. 4). In etwas abgeschwachter Form gilt
dies auch fUr Italien und Portugal. In ande-
ren Landern, vor allem in Deutschland und
Finnland, sind die Preise flr die meiste Zeit
unterdurchschnittlich gestiegen. Insbeson-
dere in Deutschland lag die Inflationsrate der
vergangenen Jahre immer unter der des Eu-
roraums. Osterreich, Belgien und Frankreich
wiesen Inflationsraten auf, die in etwa dem
Durchschnitt des Euroraums entsprachen
oder darunter lagen. In jungerer Vergangen-
heit beobachtet man vor allem in Spanien
und Griechenland Uberdurchschnittliche
Preissteigerungsraten. Aber auch ltalien hat
zuletzt dazu beigetragen, dass die Inflations-
rate im Euroraum leicht Uber den Wert von
2% gestiegen ist, welchen die Européische
Zentralbank mit einer stabilen Preisentwick-
lung noch fir vereinbar halt. Im Gegensatz
dazu beobachtet man am aktuellen Rand vor
allemin Finnland, aber auch in Deutschland,
Frankreich und den Niederlanden vergleichs-
weise niedrige Inflationsraten. Obwohl im ver-
gangenen Jahr zumindest kein weiteres Aus-
einanderlaufen der Preissteigerung zu beob-
achten war, stellt sich die Frage, warum die
Inflationsunterschiede auf Dauer bestehen
bleiben. Dies ist von besonderem Interesse,
wenn Inflationsdifferenzen mit unterschied-
lichen realwirtschaftlichen Entwicklungen ein-
hergehen. Hierauf wird in den folgenden Ab-
schnitten ausfUhrlich eingegangen.

Inwiefern wird der nominale Konvergenzpro-
zess von einer realwirtschaftlichen Konver-
genz begleitet? Abbildung 5 zeigt das reale
Bruttoinlandsprodukt pro Kopf der Mitglie-
der der EWU von 1975 bis 2004. Eine reale

59. Jahrgang - ifo Schnelldienst 11/2006
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Abb. 4
Inflation der Konsumentenpreise der EWU-Mitgliedstaaten

jetunion eine Rezession, liegt nun aber etwa
im Durchschnitt.
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Konvergenz der betrachteten Lander zu einem einheitlichen
Niveau ist nicht eindeutig festzustellen. Ein deutlicher Auf-
holprozess hat hingegen in Irland stattgefunden, das sich
nunmehr an der Spitze der Lander findet, nachdem es En-
de der achtziger Jahre noch zu den armsten Landern ge-
horte. In Portugal hat sich der Abstand zu den reicheren
Volkswirtschaften nicht verkleinert, so dass Portugal nun das
niedrigste BIP pro Kopf ausweist. Am unteren Ende finden
sich zu Beginn der neunziger Jahre auch Griechenland und
Spanien. Finnland verzeichnete nach dem Ende der Sow-

Abb. 5
. BIP pro Kopf
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Um etwas genauere Aussagen dartber tref-
fen zu kénnen, in welchen Landern der
Wahrungsunion ein Aufholprozess stattge-
funden hat, zeigt Abbildung 6 die Wachs-
tumsraten des BIP pro Kopf seit 1991 und
den ungewichteten Durchschnitt der Mit-
gliedstaaten. Auch hier wird deutlich, dass
Irland Uberdurchschnittlich gewachsen ist.
Ein im Vergleich zu den anderen Landern
hohes Wachstum hatte nach 1999 auch
noch Griechenland. Portugal ist nach ei-
ner kurzen Aufholphase nun wieder zurtck-
gefallen. Das BIP in Spanien und Finnland
ist zuletzt etwa genauso stark angestiegen
wie der Durchschnitt. Relativ geringes
Wachstum verzeichneten die restlichen
Lander in der rechten Graphik von Abbil-
dung 6, wobei Deutschland, die Niederlan-
de und Portugal zeitweise sogar schrumpf-
ten. Alles in allem kann man mit Ausnah-
me von Irland und Griechenland nicht von
einem breiten Aufholprozess der relativ ar-
meren Lander sprechen.

Des Weiteren lohnt es sich, die Synchronisation der Kon-
junkturzyklen im Euroraum zu untersuchen. Eine formale Be-
trachtung geht jedoch Uber das Anliegen dieses Artikels hin-
aus. Eine deskriptive Betrachtung der Konjunkturzyklen wird
anhand Abbildung 7 vorgenommen, wo sich die unterschied-
liche Entwicklung der Outputliicken, also der Abweichung
der tatsachlichen Produktion vom Potential, in den einzel-
nen La&ndern zeigt.

Auch hier ist zunachst eine vielfach unter-
schiedliche Entwicklung der konjunkturellen
Komponente des BIP festzustellen. Man be-
obachtet zunéchst, dass der Konjunkturzy-

0 in Kaufkraftparitaten
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klus der Lander, die im linken Teil der Gra-
phik dargestellt sind, recht deutlich vom
Durchschnitt des Euroraums abweicht. Wah-
rend die Niederlande und Portugal negative
Outputliicken aufweisen, sind Griechenland,
Iland und Spanien in einer Phase dynami-
schen Wachstums. Fur diese Lander ergibt
sich ein Bild der realwirtschaftlichen Diver-
genz. Die L&nder, die im rechten Teil der Gra-
phik dargestellt sind, zeichnen sich dagegen
durch eine hohe Synchronitét der konjunk-
turellen Entwicklung aus. Einzig ltalien liegt
hier mehrere Jahre leicht Gber dem Euro-
raum. Insgesamt ergibt sich also ein eher he-

1975 1977 1979 1981 1983 1985 1987 1989 1991 1993 1995 1997 1999 2001 2003

Quelle: World Development Indicators.
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terogenes Bild der Konjunkturzyklen.
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Abb. 6
BIP pro Kopf

Wachstumsraten in Kaufkraftparitaten
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Abb. 7
Output Gaps
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Abb. 8

Output Gap und Inflation, 1999-2005
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In welchem Zusammenhang stehen konjunk-
turelle Situation und Inflationsunterschiede?
Abbildung 8 verdeutlicht die enge positive
Korrelation zwischen beiden GroBen. Diese
als Phillips-Kurve bekannte Beziehung be-
sagt vereinfacht, dass eine Uber dem Poten-
tial liegende Produktion mit einer hdheren In-
flationsrate einhergeht als eine unter dem Po-
tential liegende Produktion. Die entscheiden-
de Frage ist, ob die Inflationsunterschiede al-
lein Folge von konjunkturellen Unterschieden
sind oder auch zu diesen beitragen.

Grundsatzlich muss sich ein Wahrungsraum
nicht unbedingt durch perfekt synchronisier-
te Konjunkturzyklen auszeichnen. Vielmehr
ergeben sich unterschiedliche konjunkturel-
le Entwicklungen und damit auch Inflations-
unterschiede als effiziente Reaktion auf
asymmetrische Ereignisse. Allerdings wirken
Inflationsunterschiede Uber Realzinsunter-
schiede in einer Wahrungsunion auch ver-
stéarkend auf konjunkturelle Unterschiede. In-
wieweit dies im Euroraum relevant ist, wird
ausfuhrlich weiter unten behandelt.

Inflationsunterschiede auslésende
Faktoren

Vergleiche mit anderen groBen Wahrungs-
rdumen wie den USA oder auch mit den Re-
gionen innerhalb der einzelnen Mitgliedstaa-
ten der EWU zeigen, dass die beschriebe-
nen Unterschiede in den Inflationsraten kein
spezifisches Phanomen der EWU sind. Im
folgenden Abschnitt werden zun&chst Infla-
tionsunterschiede diskutiert, die durch Kon-
vergenzprozesse ausgeldst werden und
nicht auf konjunkturelle Unterschiede zurtick-
gefuhrt werden kénnen. Neben diesem auf
Balsassa (1964) und Samuelson (1964) zu-
rickgehenden Phanomen werden anschlie-
Bend konjunkturelle Aspekte, insbesondere
asymmetrische Schocks sowie asymmetri-
sche Reaktionen auf Schocks, die alle Lan-
der gleichermaBen treffen, besprochen.

Balassa-Samuelson-Effekt

Auch nach der Einflhrung der einheitlichen
Geldpolitik sorgt die weitere Konvergenz der
Preise fur unterschiedliche Inflationsraten in
der EWU. Wahrend die Preiskonvergenz bei
handelbaren Gltern (z.B. Fernseher) relativ
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weit fortgeschritten ist’, existieren noch stérkere Preisunter-
schiede bei nicht handelbaren Glitern (z.B. lokale Dienstleis-
tungen, Wohnraum).

Mit Hilfe des Balassa-Samuelson-Effekts lasst sich erklaren,
wie es auch bei nicht-handelbaren Gitern zu Preiskonver-
genz und damit im Konvergenzprozess zu Inflationsdifferen-
zen kommt: Niedrigere Preise nicht-handelbarer Giter be-
ruhen auf allgemein niedrigeren Léhnen in diesen Landern,
die wiederum ihre Ursache in der niedrigeren Produktivitat
dieser Lander vor allem bei handelbaren Gutern haben.
Durch den wirtschaftlichen Aufholprozess (z.B. durch Tech-
nologietransfers) wéachst die Produktivitat im handelbaren
Sektor schneller als in den bereits produktiveren Landern,
das Lohnniveau und damit auch das gesamte Preisniveau
steigt relativ zu den reichen Landern. Bei diesem Prozess
handelt es sich um ein gleichgewichtiges Phanomen, und
es besteht fur die Geldpolitik kein Grund gegenzusteuern.
Ohnehin kann die Geldpolitik in der EWU unmittelbar nur auf
den gesamten Euroraum ausgerichtet sein, weil die EZB nur
einen einheitlichen kurzfristigen Nominalzins festlegen kann,
der sich durch die Integration der Finanzmarkte auch in ei-
nen nahezu einheitlichen langfristigen Nominalzins Ubertragt.
Inflationsunterschiede kann die EZB bestenfalls indirekt be-
rcksichtigen. Dabei sollte die EZB allerdings sicherstellen,
dass ihre Definition von Preisstabilitat fur die gesamte EWU
hoch genug gewahlt ist, um bereits weiter entwickelte Lan-
der nicht in eine Deflation rutschen zu lassen (vgl. z.B. Sinn
und Reuter 2001 sowie EZB 2003). In den vergangenen Jah-
ren traten allerdings besonders hohe Inflationsraten beispiels-
weise in Irland und den Niederlanden auf, die sich nicht tber
den Balassa-Samuelson-Effekt erkléaren lassen, weil beide
Lander Deutschland im Pro-Kopf-Einkommen bereits Uber-
holt haben.

Unabhéngig von der Relevanz des Balassa-Samuelson-Ef-
fekts hatte die Problematik ohnehin keine Auswirkungen auf
die spatere Analyse der konjunkturellen Auswirkungen von
Inflationsunterschieden auf Realzinsen und Wettbewerbsfa-
higkeit. Kasten 1 zeigt, dass Realzinsunterschiede auf Ba-
sis des Balassa-Samuelson-Effekts unabhéangig vom Wech-
selkursregime entstehen. Die Wettbewerbsfahigkeit von
Volkswirtschaften im internationalen Handel kann vom Ba-
lassa-Samuelson-Effekt ebenfalls nicht beeinflusst werden,
da das Phanomen gerade aus Preissteigerungen bei nicht-
handelbaren Gutern entsteht. Zeigen sich folglich in den re-
alwirtschaftlichen Daten Entwicklungen, die auf konjunktu-

Die (noch) fehlende absolute Preisgleichheit in der EWU, die im Wider-
spruch zum Gesetz des einen Preises steht, hat ihre Ursachen unter an-
derem in regional unterschiedlichen indirekten Steuern und der jeweiligen
Wettbewerbsintensitat. AuBerdem bestimmt sich auch der Preis handel-
barer Guter zum Teil durch nicht handelbare Dienstleistungen wie dem 6rt-
lichen Marketing und dem Vertrieb. Beispielsweise berichtet die EU-Kom-
mission immer noch Preisunterschiede von teilweise Uber 20% bei Neu-
wagen (vgl.
http://ec.europa.eu/comm/competition/car_sector/price_diffs/).
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relle Auswirkungen von Inflationsunterschieden zurtickzu-
fihren sind, stehen diese in keiner Verbindung zum Balas-
sa-Samuelson-Effekt.

Asymmetrien
Asymmetrische Schocks

Volkswirtschaften sind standig unterschiedlichsten Schocks
ausgesetzt. Diese kdnnen das gesamtwirtschaftliche An-
gebot zum Beispiel in Form von Anderungen der Energie-
kosten (Olpreis), der Arbeitsproduktivitat (New Economy),
des Arbeitsangebots (Zuwanderung) oder durch Naturkatas-
trophen positiv wie negativ beeinflussen. Daneben unterliegt
auch die gesamtwirtschaftliche Nachfrage Schwankungen,
beispielsweise durch Anderungen des Konsumentenvertrau-
ens, der Investitionstatigkeit oder der Exportnachfrage. Die-
se Schocks kénnen sowohl direkten Einfluss auf die Inflati-
onsrate haben (z.B. Olpreis) als auch indirekten (iber die Aus-
wirkungen der konjunkturellen Lage auf die Inflation (z.B.
Wiedervereinigungsboom).2

Nicht zu vernachléssigen sind auch von der Wirtschaftspo-
litik ausgehende Einflisse auf Konjunktur und Preise. Die
Regierungen besitzen Uber administrierte Preise (sie machen
6% des Harmonisierten Verbraucherpreisindex (HVPI) in der
EWU aus) und indirekte Steuern (z.B. Mehrwertsteuererho-
hung in Deutschland 2007) unmittelbaren Einfluss auf die
nationale Preisentwicklung. Daneben besteht ein indirekter
Einfluss Uber die nationale Fiskalpolitik und deren Wirkung
auf die Konjunktur.

Ob diese verschiedenen Schocks fur unterschiedliche In-
flationsraten in den Mitgliedslandern der EWU sorgen,
hangt vor allem davon ab, ob sie wie eine Ver&dnderung
des Olpreises den gesamten Euroraum betreffen oder wie
die FuBball-Weltmeisterschaft nur einzelne Regionen. In
letzterem Fall spricht man von asymmetrischen Schocks,
die Konjunktur und Inflation regional unterschiedlich be-
einflussen.

Asymmetrische Reaktion

Regionale Unterschiede ergeben sich aber nicht nur aus
asymmetrischen Schocks, sondern auch durch ungleiche
Reaktionen auf gemeinsame Schocks durch unterschiedli-
che wirtschaftliche Strukturen. So unterscheiden sich die
EWU-Lander insbesondere in ihrer Abhéngigkeit vom O, ih-
rer Offenheit im Handel mit Nicht-EWU-Mitgliedern, in der
geographischen Verteilung dieses Handels und in der Art
der importierten Giter. Folglich kdnnen sich Schwankungen
des Olpreises oder bestimmter Wechselkurse gewisser-
maBen als asymmetrische Schocks fur die einzelnen Lan-

2 Vgl. hierzu auch Abbildung 8.
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Kasten 1
Balassa-Samuelson-Effekt, Wechselkursregimes und Realzinsunterschiede

Die einheitliche Geldpolitik in der EWU sorgt — abgesehen von theoretisch méglichen unterschiedlichen Risikoaufschldgen — fiir
eine einheitliche Zinsstrukturkurve und damit auch einen einheitlichen langfristigen Nominalzins in den Mitgliedslandern (vgl. Abb.
2). Gleichzeitig kann ein wirtschaftlicher Konvergenzprozess fiur héhere Inflationsraten in den aufholenden L&ndern sorgen
(Balassa-Samuelson-Effekt). Auf den ersten Blick scheint dies zu ineffizienten Realzinsunterschieden zu fihren, die bei flexiblen
Wechselkursen nicht auftreten wiirden. Eine genauere Betrachtung zeigt jedoch, dass dies nicht der Fall ist.

In einem stilisierten Beispiel, in dem von unterschiedlichen Risikopramien abstrahiert wird, sei Deutschland (D) die groRe
entwickelte Volkswirtschaft, durch deren Investitionsentscheidungen der Weltmarktzins bestimmt wird. Daneben sei Griechenland
(G) eine kleine, relativ unterentwickelte offene Volkswirtschaft, die mit Deutschland eine Wahrungsunion eingegangen ist.
Schliellich sei die Tschechische Republik (T) eine kleine, relativ unterentwickelte offene Volkswirtschaft mit einem flexiblen
Wechselkurs gegeniiber Deutschland. Aufgrund der Fisherschen Zinsgleichung ergibt sich in diesem Beispiel der nominale

Weltmarktzins i als Summe aus dem Realzins und der erwarteten Inflationsrate in Deutschland, i = iD =1, +J’L’B ’

Die Arbitragebedingung der ungedeckten Zinsparitat besagt, dass die erwartete nominale Rendite einer Anlage in Deutschland ip
gleich der erwarteten nominalen Rendite im Ausland sein muss. Im Falle flexibler Wechselkurse bedeutet das aus der Sicht
Deutschlands

: F 8
O Ip =1ir "AET;D/ETM) '
d.h. der deutsche Nominalzins ist gleich dem tschechischen abziiglich der erwarteten nominalen Abwertung Tschechiens ( Er /D

ist definiert als Kronen je Euro, EWD 1 entspricht einer Abwertung der tschechischen Wahrung).

Diese nominale Arbitragebedingung lasst sich mit Hilfe des realen Wechselkurses und der Fisherschen Zinsgleichung in eine
reale Arbitragebedingung umschreiben. Sei der reale Wechselkurs als En’.{) =ErfD'PD/PT definiert, wobei P, das

Preisniveau im Land j bezeichnet (ST},D T entspricht einer realen Abwertung Tschechiens). In Wachstumsraten geschrieben

ergibt sich ASHD/&‘”D = AET,!D/ET;D + 7T, =7 . Daraus folgt fur die erwartete nominale Wechselkursentwicklung

AE;, JE.  =Ag;, [€., =T +IT; . DerBalassa-Samuelson-Effekt begriindet nun eine reale Aufwertung des relativ
r/p [ E1iD rip [ €1/ D T 9 9

unterentwickelten Landes, weshalb in diesem Fall A‘E;w / STJ, p < 0 gilt. Dadurch sinkt die geforderte reale Rendite in

Tschechien rr, wie sich durch Einsetzen in Gleichung (1) zeigt:

(5 e e e e e
(2) r, =F+a.- (AE'”D/{:‘”D -7, +7; )—:rD S 1= —Aem/sm, .
—— ¥ \._.\’.—J’ " e 5
=ip=7p = "35;{;)/ Erpp

Bei flexiblen Wechselkursen entspricht die erwartete reale Rendite in Deutschland der erwarteten realen Rendite in Tschechien
abziglich der erwarteten realen Abwertung (= zuzlglich der erwarteten realen Aufwertung) Tschechiens.

Auch in einer Wahrungsunion muss die erwartete nominale Rendite einer Anlage in Deutschland gleich der erwarteten nominalen

Rendite im Ausland sein. Allerdings fallt hier die Moglichkeit einer nominalen Wechselkursanderung weg (AE&D /EG‘,D =0 )
so dass sich Gleichung (1) vereinfacht zu fD = io‘ (vgl. die Nominalzinskonvergenz in der EWU in Abb. 1 und Abb. 2). Aus der
Fisherschen Zinsgleichung ergibt sich damit fir die Realzinsen Fp +J’L’B =F; +J'L';. Aus der Definition des realen
Wechselkurses kombiniert mit der erwarteten realen Aufwertung Griechenlands [AEE},D / EG},D < 0) durch den Balassa-
Samuelson-Effekt und AE:;IIJ/EEIII) =0 bleibt mit

(3) V,=r.+ m.—-m, < r,=r.—A&., /€

D G G D D G G/D [ *GID
\-.—v—./

=-Ag E.';n / £Gip
dieselbe Arbitragebedingung wie bei flexiblen Wechselkursen.

Damit wird deutlich, dass der Balassa-Samuelson-Effekt durch héhere Inflationsraten fir niedrigere Realzinsen in den aufholen-
den Volkswirtschaften sorgt. Dieser Effekt ist aber unabh&ngig vom gewahlten Wechselkursregime, so dass eine Wahrungsunion
in dieser Hinsicht nicht zu verzerrenden Effekten flhrt.
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der darstellen und damit ganz unterschiedliche Konsequen-
zen nach sich ziehen.

Trotz der einheitlichen Nominalzinsen in Europa kénnen so
auch geldpolitische Entscheidungen der EZB durch unter-
schiedliche Transmissionsmechanismen potentiell unter-
schiedliche Auswirkungen auf die reale und die preisliche
Entwicklung in den Mitgliedslandern haben.

Ein weiterer potentieller Grund fUr unterschiedliche Inflati-
onsraten kénnte darin liegen, dass Veranderungen relati-
ver Preise aufgrund der unterschiedlichen Konsumpréfe-
renzen und damit verbunden unterschiedlicher Gewichte
in den nationalen Preisindizes flr unterschiedliche Veran-
derungen dieser Indizes sorgen. Mit Hilfe von Simulationen
der Auswirkung verschiedener Gewichtungsmethoden bei
den Preisindizes zeigt die EZB (2003) jedoch, dass sich hier-
mit nur ein kleiner Teil der bestehenden Inflationsunterschie-
de erklaren lasst.

Ursachen der Persistenz in der EWU

Die beschriebenen Asymmetrien sind eine naturliche Eigen-
schaft von Okonomien. Verschiedene Anpassungsmechanis-
men, die im Folgenden in Bezug auf die EWU diskutiert wer-
den, sorgen im Allgemeinen fur eine Rickkehr zum langfris-
tigen Gleichgewicht: Durch Anderungen des nominalen Wech-
selkurses, durch Mobilitat der Produktionsfaktoren Arbeit und
Kapital sowie durch Anpassungen der relativen Preise in den
einzelnen Regionen bewirken Marktmechanismen die not-
wendige Anpassung. Daneben kann die Wirtschaftspolitik in
Form einer geeigneten regionalen Geld- und Fiskalpolitik den
Marktmechanismus unterstttzen.3

In der EWU jedoch ist der nominale Wechselkurs dauerhaft
fixiert, und auch eine regional unterschiedliche Geldpolitik durch
die EZB ist durch die einheitliche Wahrung nicht moglich. Zwar
hat die EWU zu einem europaweiten Kapitalmarkt und damit
zu hoherer Kapitalmobilitat beigetragen, bekanntermaen man-
gelt es aber im Euroraum an der Mobilitat des Faktors Arbeit.
So leben und arbeiten nur rund 1,5% der Blrger der EU-25
in einem anderen Mitgliedstaat als ihrem Herkunftsland; eine
Zahl, die seit 30 Jahren konstant geblieben ist.4

Nach dem Wegfall nationaler Geldpolitik bleibt allein die Fis-
kalpolitik als wirtschaftspolitisches Instrument, um regiona-
le Unterschiede in der EWU auszugleichen. Auf nationaler
Ebene in Deutschland hilft hier unter anderem der Lander-

3 Ob der Einsatz von Geld- und Fiskalpolitik tatsachlich stabilisierend (anti-
zyklisch) oder destabilisierend (prozyklisch) auf die Okonomie wirkt, war
(ist) eine lange andauernde Streitfrage unter Okonomen. Nach der mo-
mentanen Mehrheitsmeinung, die unter dem Namen »Neue Keynesiani-
sche Makrodkonomie« bekannt ist, kann intelligente Wirtschaftspolitik sta-
bilisierend wirken.

4 Vgl. Internetseite der EU-Kommission, http://europa.eu.int/comm/employ-
ment_social/workersmobility2006/fact_figures_de.htm.
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finanzausgleich zwischen 6konomisch starken und schwaé-
cheren Bundeslandern. Im Vergleich hierzu erfolgt die Um-
verteilung auf européischer Ebene in deutlich geringerem
AusmaB. AuBerdem ist die nationale Fiskalpolitik haufig
durch den Stabilitats- und Wachstumspakt beschrankt, weil
die meisten Lander in konjunkturell guten Zeiten nicht hin-
reichend vorgesorgt haben. Dadurch gibt es in der EWU
sogar Anzeichen flir eine prozyklische, konjunkturelle Ent-
wicklungen verstarkende Fiskalpolitik (vgl. EU-Kommis-
sion 2004).

Damit verbleibt die Hauptlast der Anpassung beim Preis-
mechanismus. Eine rasche und effiziente Anpassung an re-
gionale 6konomische Ungleichgewichte erfordert ein hohes
MafB an Lohn- und Preisflexibilitét. Allerdings wirken sich
hier die fUr Europa typischen Rigiditaten negativ aus. So be-
stehen Nominallohnrigiditaten beispielsweise durch explizi-
te oder implizite Mindestldhne sowie lange Vertragslaufzei-
ten. DarUber hinaus werden in manchen Landern (Belgien,
Finnland, Luxemburg und Spanien) Ldhne teilweise auto-
matisch an die Inflationsrate angepasst. Auf der Preisseite
zeigen Berechnungen der EZB (2005), dass Preise im Eu-
roraum fUr durchschnittlich vier bis funf Quartale nicht ge-
andert werden, doppelt so lange wie in den USA. Beson-
ders lange lassen Preisanpassungen im Dienstleistungs-
sektor und damit vor allem bei nicht-handelbaren Gutern
auf sich warten.

Diese Rigiditaten zusammen mit den vorher beschriebenen
Asymmetrien senken die volkswirtschaftlichen Gewinne aus
der Wahrungsunion. Sie sorgen insbesondere daflr, dass
zusétzlich zum Balassa-Samuelson-Effekt sich selbst ver-
starkende Effekte von Inflationsunterschieden im Euroraum
starker zum Tragen kommen und damit persistenter sind als
in anderen Wahrungsrdumen wie den USA.5 Der folgende
Abschnitt beschreibt zun&chst, wie sich in Europa Inflations-
unterschiede durch die sich ergebenden Realzinsunterschie-
de selbst verstérken. AnschlieBend geht der Abschnitt auf
den langfristig ausgleichenden Effekt der Inflationsunter-
schiede auf die Wettbewerbsfahigkeit der einzelnen Mit-
gliedslander ein.

Konsequenzen der Inflationsdifferenzen fiir die
Realwirtschaft

Realzinsunterschiede

Im Allgemeinen werden Realzinsen in Abwandlung der
Fisherschen Zinsgleichung als Differenz aus Nominalzins und

5 Beispielsweise Angeloni und Ehrmann (2004) betonen die Bedeutung der
Inflationspersistenz im Euroraum. Um dieses Phdnomen besser zu ver-
stehen und dann auch dagegen vorgehen zu kénnen, hat die EZB ein ei-
genes Forschungsnetzwerk (»Eurosystem Inflation Persistence Network«)
eingerichtet. FUr Informationen zu diesem Netzwerk der EZB, siehe
http://www.ecb.int/home/html/researcher_ipn.en.html.
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Abb. 9
Zwolf-Monats-Realzins ex post

finden. Aber auch Portugal und ltalien hat-
ten Uber l&ngere Zeit Zinsvorteile. Im Gegen-

satz dazu finden sich Lander wie Deutsch-
land oder Finnland, die sich einem erhebli-
chen Zinsnachteil gegentber sahen und in
denen somit Investitionen relativ teurer wa-
ren. Aktuell beobachtet man in allen Landern
durch die restriktivere Geldpolitik wieder stei-
gende Realzinsen, die relativen Unterschie-
de bleiben aber bestehen.
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Ein Problem bei dieser Argumentation ent-
steht dadurch, dass flr Investitionsentschei-
dungen eigentlich nicht ex-post-Realzinsen
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verwirklichter Inflationsrate berechnet. Bei gleichen Nomi-
nalzinsen innerhalb des Euroraums sorgen damit die unter-
schiedlichen Inflationsraten aus Abbildung 4 fUr eine ent-
sprechende Divergenz bei den ex-post-Realzinsen, die in
Abbildung 9 dargestellt werden. Hier wird deutlich, dass
mehrere Lander — insbesondere im oberen Teil der Graphik
— Uber langere Zeit sogar negative Realzinsen aufwiesen.
Das hat im Extremfall zur Folge, dass sich bei Kreditfinan-
zierung auch verlustbringende Investitionsprojekte lohnen
kénnen. Solche Gegebenheiten lassen sich sowohl in Spa-
nien als auch in Griechenland und bis 2004 auch fur Irland

Abb. 10

Durchschnittlich erwartete Inflationsrate in zwolf Monaten

=—Deutschland

1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005 2006

relevant sind, sondern die bei der Entschei-
dung erwarteten ex-ante-Realzinsen. Diese
erhalt man durch Subtraktion der erwarteten
an Stelle der tats&chlichen Inflationsraten von
den jeweiligen Nominalzinsen. Abbildung 10
zeigt, welche Preissteigerung die befragten
Experten flr die nachsten zwdlf Monate im
Durchschnitt erwarten. Im linken Teil der Gra-
phik finden sich Lander, deren erwartete In-
flationsrate meist Uber der Preissteigerung
lag, die flr den Euroraum insgesamt erwar-
tet wurde. Die groBte Abweichung beobach-
tet man auch hier in Spanien, wo die Inflationserwartung flr
den ganzen Zeitraum deutlich hdher war als der Durchschnitt.
Aber auch fUr die Niederlande war die Preissteigerungser-
wartung bis 2004 Uberdurchschnittlich hoch. Am aktuellen
Rand liegt allerdings nur noch Spanien deutlich Gber dem
Euroraum. Bemerkenswert hierbei ist auch, dass in Italien
und Spanien fast Uber den gesamten Zeitraum eine Inflati-
on erwartet wurde, die Uber dem Wert von 2% liegt, den
die EZB fur mit Preisstabilitat vereinbar einstuft. Im Durch-
schnitt des Euroraums war das gleichwohl nicht der Fall. In
der rechten Graphik sind die Lander abgebildet, in denen
relativ niedrige Inflationsraten erwartet wur-
den. Hier ist vor allem fUr Deutschland eine
persistent niedrigere Erwartung fUr die Preis-

”A\/

1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005 2006

===Niederlande =ltalien —Osterreich

Spanien ~—Eurozone 12 = Frankreich

Quelle: Economist, Poll of Forecasters.

1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005 2006

=—Belgien

= Deutschland

steigerung zu beobachten. Aber auch in Bel-
gien erwarteten die Experten erst zuletzt wie-
der durchschnittliche Inflationsraten. Interes-
santerweise lag die Inflationserwartung fur
die rechts dargestellten Lander seit 1999 —
mit Ausnahme des Juli und August 2001 -
recht beachtlich unter dem Referenzwert der
EZB. Am aktuellen Rand ist dies gleichwohl
nicht mehr so ausgepragt. Im Vergleich mit
den realisierten Inflationsraten stellt man fest,
dass die Erwartungen fUr die einzelnen Lan-
der deutlich néher beieinander liegen als die
letztlich realisierten Preissteigerungen.

Zu bemerken ist an dieser Stelle noch, dass
es sich bei den dargestellten Erwartungen

59. Jahrgang - ifo Schnelldienst 11/2006

19



20

Forschungsergebnisse

165

um Expertenumfragen handelt. Fir die hier Abb. 12

angeflihrte Argumentation muss zusatzlich

Output Gap und Realzinsen, 1999-2005

angenommen werden, dass diese mit de-
nen der Haushalte und Unternehmen tUber- 5
einstimmen, die letztlich fur die Preissetzung

verantwortlich sind. In einer aktuellen Stu- !
die weisen Arnold und Lemmen (2006) al- 8
lerdings darauf hin, dass die aus Konsumen- 2
tenbefragungen der EU gewonnenen Erwar- 1
tungen im Vergleich zu den hier gezeigten

Expertenerwartungen noch starker diver- 0
gieren. Insbesondere ist die Divergenz ahn- -1
lich groB3 wie bei den realisierten Inflations- 2
raten (vgl. Abb. 4). 5
Die aus den Inflationserwartungsunterschie- -4

. . . -2
den resultierenden ex-ante-Realzinsdiffe-

renzen sind in Abbildung 11 dargestellt. Im
Vergleich zu den ex post berechneten Re-
alzinsen sieht man deutlich, dass die Real-
zinsunterschiede weniger gravierend ausfallen. Insbeson-
dere fallt auf, dass bei dieser Darstellung fast keine nega-
tiven Realzinsen mehr auftreten. Die Ausnahme bildet Spa-
nien, wo durch die negativen Realzinsen Uber l&ngere Zeit
ein extrem gunstiges Investitionsklima zu beobachten war.
Ebenso konnte Italien Zinsvorteile fur sich verbuchen. In
den Landern, die in der rechten Graphik dargestellt sind,
finden sich solch Investitionen stimulierende Effekte nicht.
Vielmehr wird deutlich, dass Deutschland im Vergleich zu
seinen europaischen Nachbarn einen konstanten Realzins-
nachteil hinnehmen musste, der zuletzt allerdings etwas
geringer ausfiel.

Alles in allem durfte die beobachtete Realzinsdifferenz flir
sich genommen jedoch ausreichen, um —besonders im Hin-
blick auf Spanien und Deutschland — reale Divergenzen im

Abb. 11

Zwolf-Monats-Realzins ex ante

-1

Output Gap

© 1999

©2000

® 2001

2002

2003

2004

® 2005

0 1 2 3 4 5 6
Realzinsen

Quelle: OECD; Berechnungen der Autoren.

Euroraum auszulésen. Im Folgenden soll nun auf diese Aus-
wirkungen néher eingegangen werden.

Entwicklung realzinsabhdngiger Nachfragekomponenten

Eine besondere Eigenschaft einer Wahrungsunion besteht
in der sich selbst verstarkenden Wirkung von Inflationsun-
terschieden Uber ihren Einfluss auf die Realzinsen: Eine Uber-
durchschnittliche Inflationsrate sorgt, wie im vorigen Ab-
schnitt gezeigt, fur unterdurchschnittliche Realzinsen im be-
treffenden Land. Diese fuhren wiederum zu einem gunsti-
gem Investitionsklima und Gberdurchschnittlicher Nachfra-
ge. Dies erzeugt einen weiteren Inflationsdruck in dem Land,
in dem die Preise im Vergleich sowieso schon starker stei-
gen. Zur Veranschaulichung zeigt Abbildung 12 den Zusam-
menhang von Realzins und Output Gap® in einer einfachen
Korrelationsanalyse. Man erkennt deutlich die Zinsabhan-
gigkeit der gesamtwirtschaftlichen Nachfra-
ge. Je niedriger also der Realzins, desto gro-
Ber (positiver) das Output Gap.

Manche Behauptungen in der Presse, die

1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005 2006

~Niederlande —ltalien —Osterreich

Spanien ~—Eurozone 12 =Frankreich

Quelle: Eurostat; Economist, Poll of Forecasters; Berechnungen der Autoren.
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= Deutschland

Bedeutung nationaler Inflationsraten fur den
Realzins sinke, weil »Investoren Kapital eu-
ropaweit aufnehmen kdénnen und Absatz-
markte zusammenwachsen« (vgl. Welter
2006) gehen dagegen am Problem vorbei.
Der Grund ist, dass fUr beide Seiten des Ka-
pitalmarktes bei identischen Nominalzinsen
und keinen Wechselkursrisiken allein die na-
tionalen Inflationsraten den fUr den jeweili-
gen Investor oder Kapitalnehmer effektiven

1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005 2006

=—Belgien

6 Das Output Gap misst die konjunkturelle Komponen-
te im BIP und wird berechnet als Differenz aus tatsach-
lichem BIP und dem Produktionspotential.
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Kasten 2
Auswirkungen von Inflationsunterschieden in einer Wahrungsunion aus theoretischer Sicht

In diesem Kasten wird gezeigt, wie sich Inflationsunterschiede im Konjunkturzyklus auf die gesamtwirtschaftiiche Nachfrage
auswirken. Dazu betrachten wir ein einfaches Modell einer kleinen offenen Volkswirtschaft (vgl. Walsh 2003) wie Irland in einer
Wahrungsunion, bestehend aus einer kurzfristigen Angebotskurve (AS) auf Basis einer hybriden Neu-Keynesianischen
Phillipskurve, einer Nachfragekurve (AD) und der ungedeckten Zinsparitatenbedingung (IP) in der EWU:

(AS} JT_, = alyr T aZEfJTHI + (1 - a.‘! )Tr—i + a3£r
(AD) y, = bisf - bz (ir - E:JIHI)
(IP in EWU) f-r = I: > £ f‘}. - Ern:;l - Erﬂ:ﬁl LS RS ’V:-* % (EIEIH — £ )/Er

Dabei bezeichnet m; die irische Inflationsrate, y; die irische Outputlicke, & den realen Wechselkurs als Preis ausldndischer Giter
in Einheiten irischer Glter, und r; den realen bzw. i; den nominalen Zins. Durchschnittsgréfen der Wahrungsunion, die von den
irischen Entwicklungen unbeeinflusst bleiben (durch die Annahme einer kleinen Volkswirtschaft), werden mit * bezeichnet. Alle
Koeffizienten sind nichtnegativ.

a; in (AS) bestimmt das Ausmal} der Preisflexibilitdt und damit die intratemporale Beziehung zwischen Inflation und Qutput. Die
Hehe von 0 < a, <1 dagegen legt fest, wie persistent Inflationsraten in Irland sind, wobei ein kleineres a, fir héhere
Persistenz sorgt (vgl. z.B. Gali und Gertler 1999). SchlieBlich geht der reale Wechselkurs mit einem positiven Koeffizienten a; in

die AS-Gleichung ein, da eine reale Abwertung T die Preise importierter Vorprodukte und damit die Produktionskosten

erhéht. Die aggregierte Nachfrage (AD) hangt negativ vom Realzins i, -FE 7T, ab, wobei b; der Zinselastizitat der Nachfrage

entspricht. Gleichzeitig sorgt eine reale Aufwertung bei Glltigkeit der Marshall-Lerner-Bedingung fir einen Rickgang der
Nettoexportnachfrage und damit von y, (by in AD). Das Konzept der ungedeckten Zinsparitat (IP) impliziert in einer
Wahrungsunion ohne nominales Wechselkursrisiko gleiche MNominalzinsen in allen Mitgliedslandern, die Realzinsen
unterscheiden sich um den erwarteten Inflationsunterschied bzw. die erwartete Verdnderung des realen Wechselkurses (vgl.
Kasten 1).

In der Ausgangssituation sei die Volkwirtschaft im langfristigen Gleichgewicht (steady state), so dass die Inflation m; ihrem Zielwert

-
und dem Durchschnitt der Wahrungsunion JT, sowie die Produktion ihrem Potential entspricht ( J, = 0 ).In £ +1 gebe es nun

einen persistenten positiven Schock auf die (erwartete) irische Inflationsrate in Héhe von AJT . Dadurch sinkt der Realzins in

t+1 daverhaftum A auf i, = E,

17,2 — AT und die Nachfrage steigt um b, AT . Bei vollkommen flexiblen Lshnen
und Preisen (d, —> o0 ) wirkt sich die zusatzliche Nachfrage unmittelbar in héheren Preisen aus, in einer rigiden Volkswirtschaft

(ay nahe 0) verursacht sie aber starke Produktionsschwankungen.

Gleichzeitig sorgt eine dauerhaft héhere Inflationsrate um AJT im Vergleich zum Durchschnitt JT fir eine kumulative reale

Aufwertung in -+ 71 um n+ A, wodurch die Nettoexportnachfrage immer starker sinkt. Konzentriert man sich auf die
Auswirkungen auf die aggregierte Nachfrage, dominiert der die Wettbewerbsféhigkeit steigernde Effekt den Realzinseffekt bei

konstanten Inflationsunterschieden erst, wenn bl ‘n-Am > bz ‘A , dh. n> bz / bl . Die wegen der sinkenden

Wettbewerbsfahigkeit fallenden Nettoexporte werden die gestiegene Nachfrage zinsabhadngiger Nachfragekomponenten wie
Wohnungsbauinvestitionen oder langlebiger Konsumgtiter erst (iberwiegen, wenn die Abwertung hinreichend stark ausgefallen ist.

Bisher wurde vereinfachend unterstellt, der Inflationsunterschied betrage konstant AJT . Dabei blieb jedoch die Endogenitat der
irischen Inflationsrate unberiicksichtigt. Selbst wenn der Schock AJT nur temporér in der Periode £+ 1 auftritt, sorgt der
unterdurchschnittliche Realzins in t firr eine Uberschussnachfrage (fir bl > 52 ). Der daraus entstehende Inflationsdruck beldsst
AJr auch in den folgenden Perioden positiv und damit den Realzins niedriger als im steady state. Der Wettbewerbskanal bewirkt
tber die Nachfrageseite den beschriebenen gegenlaufigen Effekt, aber eine Fokussierung auf die Nachfrageseite in diesem

Modell vernachldssigt die Angebotsseite in der AS-Gleichung. Hier sorgt einerseits der Wettbewerbskanal (ber die Importpreise
als Vorprodukte fir eine zusétzliche Divergenz, weil sich oben hergeleitete Bedingung fir die Dominanz des Konvergenzeffektes

zu (bt —d, ) n-Am > bz <A und damit n > b: /(bl —dy )> bz /f)E abschwécht. Andererseits verandert sich bei
hinreichend vorausschauender Inflationserwartungsbildung (a: nahe 1) die AS-Kurve in den Folgeperioden des Schocks so, dass
die Nachfrageschwankungen allein Inflations- und keine Outputwirkungen mehr haben.

Die Preisrigiditaten innerhalb einer Periode (a,) und die in diesem Modell Persistenz erzeugenden riickwarts gerichteten
Inflationserwartungen ( 1- d, ) sind direkt mit den in Abschnitt 3 beschriebenen Rigiditaten verbunden (vgl. z.B. die Herleitung

der hybriden Phillipskurve in Gali und Gertler 1999). Erst bei mangelnder Flexibilitdt in der Okonomie kdénnen die von
Inflationsunterschieden ausgeltsten divergierenden Effekte Konjunkturunterschiede verstérken und verldngern.
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In diesem Modell erfolgt keine Anpassung durch mobiles Kapital, weil die Hohe des Kapitalstocks keinen Einfluss auf die
Outputliicke y; ausibt. Die Zinsparitdtenbedingung (IP) zeigt, dass perfekte Kapitalmobilitdt in einer Wahrungsunion fir eine
Konvergenz der Nominal- aber nicht notwendigerweise der Realzinsen sorgt. In einem um Kapitalstockeinflisse erweiterten
Modell bewirkt der niedrige irische Realzins hohere Investitionen, die den Kapitalstock erweitern und damit langfristig das
gesamtwirtschaftliche Angebot erhéhen. Dadurch reduziert sich der Preisdruck langfristig, Uber die Dauer eines Konjunkturzyklus
aber sind die oben beschriebenen Effekte im Rahmen des modernen Neu-Keynesianischen AS-AD-Modells wesentlich
relevanter.

Bei flexiblen Wechselkursen wirden sich dauerhafte Inflationsunterschiede nicht in Anderungen des realen, sondern des
nominalen Wechselkurses ausdriicken. Da in diesem Fall die Zinsparitdtenbedingung (IP) um die erwartete nominale
Wechselkurséanderung erweitert werden muss, verursachen die Inflationsunterschiede damit unterschiedliche Nominalzinsen, die

Realzinsen werden — im Unterschied zum Fall in der Wahrungsunion — durch unterschiedliche Konjunkturlagen nicht verzerrt.

Realzins bestimmen, unabhangig davon, in welchem EWU-
Land sie ihr Geld anlegen bzw. einen Kredit aufnehmen.

Der oben beschriebene Wirkungsmechanismus wird in der
Literatur nach dem frheren britischen Finanzminister Sir
Alan Walters (1981-84, 1989) als »Walter’s effect« bezeich-
net, eine zusammenfassende formal-theoretische Darstel-
lung findet sich in Kasten 2.7 Der Rest dieses Abschnitts be-
schaftigt sich damit, inwiefern man die Konsequenzen die-
ser Realzinsunterschiede in Europa erkennen kann.

Reales privates Kreditwachstum

Eine GroBe, in der sich Realzinsunterschiede widerspiegeln,
ist das reale private Kreditwachstum (vgl. Abb. 13). Hier
fallt auf, dass in Griechenland, Spanien und Irland die Kre-
ditvergabe deutlich schneller gestiegen ist als im Euroraum
insgesamt. Hingegen beobachtet man in Bel-
gien, Osterreich und Deutschland eine nur
relativ schwache Kreditexpansion. Wie aus
dem vorigen Abschnitt deutlich wird, liegen

Abb. 13

zintermediation begrindet werden, wobei man in Portugal
seit 2003 wieder eine niedrigere Expansion der realen Kre-
ditvergabe als im Euroraum beobachtet. Eine Entwicklung,
die auch mit den dort wieder gestiegenen Realzinsen zu-
sammenpasst.

Immobilien

Eine weitere wirtschaftliche Variable, in der sich glinstige
Finanzierungsbedingungen widerspiegeln, sind die Investi-
tionen in Wohnbauten. Eine hohe reale Kreditvergabe an den
privaten Sektor sollte demnach zu einer im Vergleich leb-
hafteren Baukonjunktur fuhren. Auch hier zeigen sich erheb-
liche Unterschiede in den einzelnen Volkswirtschaften der
Wahrungsunion. In Abbildung 14 ist das Wachstum der rea-
len Wohnungsbauinvestitionen in einigen L&ndern der EWU
im Vergleich zum gesamten Euroraum abgebildet.8 Es zeigt

Reale Kredite an den privaten Sektor in Abweichung zum Euroraum

die Ursachen in Irland und Spanien haupt-
s&chlich in den relativ niedrigen Realzinsen.
Vor allem in Deutschland hat sich in Folge
der héheren Zinsen die Kreditvergabe im Ver-
gleich sehr schwach entwickelt. Das starke 1
Wachstum in Portugal und Griechenland 10
kann teilweise mit einem strukturellen \Wan-
del hin zu einem gréBeren Ausmal an Finan-

7 Der beschriebene Realzinseffekt wird méglicherweise -
noch verstérkt durch einen Vermdgenseffekt. Gege-
ben die starke Konzentration von Vermdgen in inlan-
dischen Anlagen (»Home Bias«: Zum Beispiel halten
deutsche Privatpersonen aktuell 79,8% ihres Aktien- 10
vermdgens in deutschen Aktien (vgl. Deutsches Ak-
tieninstitut, Factbook 2005); bei Immobilien ist der An-
teil mit Sicherheit noch héher), sorgen unterdurch-
schnittliche Realzinsen fur Uberdurchschnittliche Preis-
steigerungen auf diesen Méarkten. Das entstehende ho- 0
here Vermdgen kann wiederum als Kreditsicherheit ver-
wendet werden und die Nachfrage zusatzlich stimu-
lieren (»Balance-sheet-channel«). Eine detaillierte em-
pirische Uberpriifung liegt auBerhalb des Fokus die-
ses Artikels, aber ein selektiver vergleichender Blick -10
auf die Entwicklung dieser beiden Markte in Spanien
und Irland vs. Deutschland zeigt die mégliche Rele-
vanz dieses Arguments.

8 Fur die fehlenden Lander halt Eurostat keine Daten bereit.
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Abb. 14

. Reale Wohnungsbauinvestitionen in Abweichung zum Euroraum

Spanien, Irland und ebenso Griechenland
(bis 2004) konnten von gulnstigen Finanzie-

Jahrliches Wachstum in %
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Quelle: Eurostat; Berechnungen der Autoren.

sich, dass Spanien und Finnland die héchsten Wachstums-
raten verzeichnet haben. Aber auch Italien und Frankreich
sind in den vergangenen Jahren meist Uberdurchschnittlich
gewachsen. In Spanien und Finnland wurden die hohen In-
vestitionen in Wohnbauten von einem starken Kreditwachs-
tum begleitet. Ein entscheidender Unterschied ergibt sich
jedoch, da Finnland sehr niedrige Inflationsraten verzeich-
nete, aber der Wohnungsbau durch staatliche Programme
geférdert wurde, wahrend Spanien von niedrigen Realzin-
sen profitiert.

In Osterreich und Deutschland zeigt sich
deutlich der Nachteil hoher Realzinsen;

Abb. 15

[ Deutschland

rungsbedingungen profitieren. Auch in Frank-
reich stiegen die Investitionen meist starker
als im Euroraum. Andere Lander wie
Deutschland und Osterreich hatten eine weit
unterdurchschnittliche Entwicklung zu ver-
zeichnen. In Finnland zeigt sich der Zins-
nachteil nun bei den Anlageinvestitionen, die
die meiste Zeit nur unterdurchschnittlich ex-
pandierten. Insgesamt findet sich auch bei
den Anlageinvestitionen die These bestatigt,
dass Realzinsunterschiede in einer Wah-
rungsunion zu einer dauerhaft unterschied-
lichen gesamtwirtschaftlichen Entwicklung
beitragen.

1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005

Portugal

Die in diesem Abschnitt angefuhrte Evidenz

deutet darauf hin, dass es sich bei der in Ab-
bildung 12 dargestellten Beziehung zwischen Realzins und
Output Gap nicht um eine bloBe Korrelation, sondern auch
eine kausale Beziehung von Realzins zur Konjunkturlage
handelt. Die aus theoretischer Sicht stark vom Realzins ab-
hangigen GroRen Kreditwachstum, Wohnungsbau und An-
lageinvestitionen zeigen weit gehend die divergierende Ent-
wicklung in den einzelnen Landern, wie sie sich aus den
Realzinsunterschieden impliziert. Damit verstarken die In-
flationsunterschiede Uber den Realzinskanal bestehende
konjunkturelle Asymmetrien.

Reale Bruttoanlageinvestitionen in Abweichung zum Euroraum

beide Lander zeichnen sich durch unter-
durchschnittliches Kreditwachstum und
in beiden Fallen schrumpfende Bautatig-
keit aus. Portugal erlebte einen massi- 15
ven Einbruch der Baukonjunktur in 2003, 10
von dem es sich trotz relativ niedriger Re-
alzinsen bis heute nicht erholt hat. Ins-
gesamt wird deutlich, dass der Realzins-
effekt (insbesondere im Vergleich Spa-
niens mit Deutschland) zu einer bleiben-

Irland

den Divergenz der Wachstumsraten ge- 15
fOhrt hat.

8
Anlageinvestitionen B Osterreich

6 B Belgien

M Frankreich

. 4
Ahnlich wie im vorangehenden Abschnitt )

koénnen sich Realzinsdifferenzen auch Uber

b n 0
| nvestit i T
die realen Bruttoanlageinvestitionen auf 2 U—‘ i H’r ,

die Entwicklung der Volkswirtschaft Uber- “
tragen. Auch hier begUnstigt ein niedriger %
Realzins die Investitionstatigkeit. In Abbil-
dung 15 zeigt sich ein &hnliches Bild wie
schon bei der Wohnungsbautatigkeit.
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Spanien

1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005

1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005

Jéhrliches Wachstum in %

0
R SRR TR
5
M talien
-10 HNiederlande

Portugal

1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005

OFinnland
I Deutschland

.
RETLAR

1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005

Quelle: Eurostat; Berechnung der Autoren.

59. Jahrgang - ifo Schnelldienst 11/2006



24

Forschungsergebnisse

169

Auswirkungen der unterschiedlichen Abb. 16

Entwicklungen der realen Wechselkurse

Realer effektiver Wechselkurs gegeniiber den EWU-Handelspartnern

Neben ihrer Auswirkungen auf den Real-
zins sorgen unterschiedliche Inflationsra-
ten bei fixen nominalen »Wechselkursen«
innerhalb der EWU fur Verdnderungen der
realen Wechselkurse® und damit der Wett-
bewerbsfahigkeit der Volkswirtschaften, die
tendenziell zu einer Konvergenz des Wirt-
schaftswachstums fuihren.

110
105
100

95

Reale Wechselkurse bzw. die Wettbewerb-

fahigkeit von Volkswirtschaften lassen sich

mit unterschiedlichen Methoden berechnen

(vgl. z.B. Clostermann 1998). Abbildung 16 85

basiert auf der Kombination von fixen no-

minalen Wechselkursen in der EWU mit den

nationalen Entwicklungen des HVPI. Dage-

gen beruht Abbildung 17 auf den nationalen Lohnsttickkos-
ten, wodurch neben der hochkorrelierten Lohn-/Preisent-
wicklung auch unterschiedliche Produktivitatswachstums-
raten berlcksichtigt werden. Beide Darstellungen sind zu-
mindest qualitativ sehr ahnlich. Es ist klar zu erkennen, dass
Deutschland und Frankreich an preislicher Wettbewerbs-
fahigkeit gewonnen, Portugal, Irland und Spanien dage-
gen verloren haben. Noch deutlicher zeigt sich diese Ent-
wicklung an dem auf Lohnstlickkosten basierten realen
Wechselkurs, der insbesondere Irland, Italien und Spanien
Wettbewerbsnachteile bescheinigt und der anzeigt, dass
lediglich Deutschland und Osterreich ihre Position spiirbar
verbessert haben.10

90

1999

Quelle: Eurostat.

Beide Abbildungen kdnnen jedoch nicht beantworten, ob
es in den letzten Jahren zu einer absoluten Konvergenz
oder Divergenz der Wettbewerbsféhigkeit gekommen ist.
Dafur ist entscheidend, ob der Eintritt in die
Wahrungsunion 1999 zu gleichgewichtigen
Wechselkursen stattfand. Dies wird ins-
besondere fur Deutschland haufig be-

Abb. 17
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erhebliche Niveauunterschiede bestehen, was die Lohn-
stlckkosten betrifft. In diesem Artikel geht es jedoch vor
allem um die konjunkturelle Effekte, fir die die Betrach-
tung der relativen Entwicklung der Wettbewerbsfahigkeit
ausreicht.

SchlieBlich erkennt man in der Abbildung einen wichtigen
Unterschied zu den Realzinsunterschieden: Wéahrend Re-
alzinsunterschiede bei persistenten Inflationsunterschie-
den auf dem gleichen Niveau bleiben, kumulieren sich per-
sistente Inflationsunterschiede bei den realen Wechselkur-
sen. Die jahrelang niedrigen deutschen Inflationsraten ha-
ben zu einem stetigen Anstieg des realen Wechselkurses
und damit zu einem stetigen Anstieg der deutschen Wett-
bewerbsfahigkeit geflhrt, wahrend die Belastung durch
den Uberdurchschnittlichen Realzins in etwa konstant ge-
blieben ist (vgl. Abb. 9).

‘ Realer effektiver Wechselkurs gegeniiber den EWU-Handelspartnern

stritten, die DM war 1999 wahrscheinlich
Uberbewertet. Hierbei ist ebenfalls zu be-

achten, dass zwischen den Landern noch 15

110

105
9 Der reale Wechselkurs € in Preisnotierung gibt den

Preis ausléandischer Guter in Einheiten inlandischer

Guter an. Ein Anstieg von € bedeutet deshalb eine 100
reale Abwertung und damit einen Anstieg der Wett-
bewerbsfahigkeit des Inlands. 05

10 Der Uberaus starke Anstieg der Wettbewerbsfahig-
keit in Deutschland gemessen an den Lohnstlck-
kosten in Abbildung 17 ist allerdings auch darauf zu- 920
rlickzufUhren, dass viele unproduktive Arbeitnehmer
entlassen wurden und die durchschnittliche Produk-
tivitat so erhoht wurde. Somit zeigt sich hier zwar ein 85
Gewinn an Wettbewerbsfahigkeit deutscher Produk-
te, nicht aber der deutschen Arbeitnehmer.
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Nettoexporte Abb. 18

Der reale Wechselkurs beeinflusst die ge-

. Exportanteil des jeweiligen Landes in die EU-15

samtwirtschaftliche Nachfrage Uber seinen
Einfluss auf die Nettoexporte. Grundsatz- 30
lich hangen die Nettoexporte (Leistungsbi- 28
lanzsaldo) vom realen Wechselkurs € sowie
dem in- und ausléandischen Einkommen Y
bzw. Y ab. Vorausgesetzt die Marshall-Ler- 20
ner-Bedingung ist erfullt, d.h. die Summe der 18
Nachfrageelastizitaten der Import- (IM) und
Exportnachfrage (X) bezlglich des realen 12
Wechselkurses ist gréBer eins (oder die Men- 10
genreaktionen bei Exporten (X) und Impor-
ten (IM) Ubersteigen den Preiseffekt, durch
den der Preis der Importe bei einer Aufwer-
tung sinkt), fallen die Nettoexporte bei einer

26v/
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Quelle: Eurostat; Berechnungen der Autoren.

Aufwertung (vgl. Blanchard und llling 2004,
Kapitel 19):

NX(Y.Y e, 2)=X(Y",e,2)-IM(Y,¢,2)/ ¢

Daneben haben noch eine Reihe weiterer Variablen Z wie
Produktqualitét, institutionelle Rahmenbedingungen wie
Rechtssicherheit oder auch explizite und implizite Handels-
beschrankungen einen Einfluss auf Wettbewerbsfahigkeit
und Nettoexporte. Der Einfluss des realen Wechselkurses
beschrankt sich auf den Preis- und Kostenaspekt des inter-
nationalen Handels. Abbildung 18 verdeutlicht nun, dass ins-
besondere Deutschland einen sehr hohen Anteil am Gesamt-
export der Euroraum-Lander hat. Bemerkenswert ist, dass
Deutschland deutlich an Exportanteilen dazu gewonnen hat.
Auch Osterreich hat die gestiegene Wettbewerbsfahigkeit
dazu genutzt, Exportanteile hinzuzugewinnen. Bei kleineren
Léndern konstatiert man teils erhebliche
Schwankungen, da deren Marktanteil gemes-
sen am Niveau sehr viel kleiner ist und ein-
zelnen Transaktionen groBes Gewicht zu-
kommt. Diejenigen Lander, die aufgrund ih-

Abb. 19

Inflationsraten realisiert wurden und man dort an Wettbe-
werbsfahigkeit gewann (vgl. Abb. 16). Einen Gewinn an Markt-
anteilen zeigt sich am aktuellen Rand bei den Niederlanden,
die ebenfalls seit 2003 eine Abwertung des realen Wechsel-
kurses erfahren. Insgesamt konnte die Aufwertung des rea-
len Wechselkurses in den Landern mit hoher Inflation noch
nicht zu einer Konvergenz der wirtschaftlichen Entwicklung
im Euroraum beitragen. Obwohl Deutschland an Wettbe-
werbsvorteilen gewann, haben andere L&nder mit héheren
Inflationsraten bisher nicht sehr viel schlechter beim Export
abgeschnitten, wenngleich die dampfenden Effekte einer Auf-
wertung in den Landern mit héherer Inflation durchaus zum
Tragen kommen. Erste Anzeichen daflr, dass der Effekt der
realen Aufwertung nun gréBeres Gewicht bekommen kénn-
te, zeigen sich in der schlechten Exportentwicklung Spaniens
und ltaliens in den vergangenen beiden Jahren.

. Nettoexporte in die EU-15

rer hohen Inflationsraten an internationaler
Wettbewerbsféahigkeit verloren haben — ins-
besondere Portugal und Italien — haben ten-
denziell an Marktmacht verloren. In Spanien
hat die Verschlechterung der preislichen
Wettbewerbsfahigkeit bis 2003 nicht zu ei-
nem Verlust an Marktanteilen geflhrt. Das
Gegenteil war der Fall. In den vergangenen
beiden Jahren hat sich die Entwicklung dort
jedoch verschlechtert, so dass sich die ku-
mulierten Effekte des realen Wechselkurses
dort nun langsam bemerkbar machen. Auch
Irland verlor 2003 deutlich an Marktanteil im
Euroraum und konnte das Niveau erst wie-
der stabilisieren, als 2004 wieder niedrigere
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Eine verbesserte Wettbewerbsposition sollte sich, im Zuge
des Gewinns von Marktanteilen heimischer Produkte, auch
in den Nettoexporten niederschlagen und so die konjunk-
turelle Entwicklung beeinflussen. In Abbildung 19 sind die
Nettoexporte als Anteil am BIP des jeweiligen Landes dar-
gestellt, wobei man in der linken Graphik nun die groBen
Volkswirtschaften des Euroraums findet. Insbesondere fur
Deutschland ist der Gewinn an Wettbewerbsfahigkeit auch
mit einer deutlich positiven Entwicklung der Nettoexporte
verknUpft. In Italien und Spanien hingegen ist keine nennens-
werte Veranderung der (negativen) Nettoexporte zu erken-
nen. In der rechten Graphik sind die Nettoexporte der klei-
neren L&nder dargestellt, und auch hier zeigt sich, dass die
Niederlande seit 2004 wieder mehr exportieren, wohinge-
gen in Irland seit 2003 der Verlust an Wettbewerbsfahigkeit
negativ auf die Exporte auswirkt.

Schlussbemerkungen

Mehr als sieben Jahre nach Vollendung der Européischen
Wahrungsunion beschéftigte sich dieser Aufsatz mit einem
spezifischen Aspekt der gemeinsamen Geldpolitik, nam-
lich den konjunkturellen Auswirkungen von Inflationsunter-
schieden im Euroraum. Wahrend Nominalzinsunterschie-
de innerhalb der EWU seit 1999 praktisch der Vergangen-
heit angehoren, existieren weiterhin nicht zu vernachlassi-
gende Unterschiede bei den Inflationsraten. Diese haben
sowohl strukturelle Ursachen im Balassa-Samuelson-Ef-
fekt als auch eine konjunkturelle Komponente. Vielfaltige
Rigiditaten in der EWU tragen dazu bei, dass Inflationsun-
terschiede hier langer als in anderen Wahrungsraumen be-
stehen bleiben. Dadurch sind auch die realwirtschaftli-
chen Konsequenzen der konjunkturellen Komponente im
Euroraum ausgepragter.

Der vorliegende Beitrag liefert einige Hinweise fur die Exis-
tenz eines die Divergenz fordernden Realzinskanals in der
EWU. Beispielsweise sorgen Uberdurchschnittliche In-
flationsraten Uber niedrigere Realzinsen fur gunstigere Fi-
nanzierungsbedingungen als in anderen Mitgliedstaaten,
was sich zunachst in einer hdheren realen Kreditvergabe
zeigt. Damit einher geht eine Ausweitung der Investi-
tionstatigkeit, und es kommt zu einer konjunkturellen Be-
lebung, die potentiell die Inflationsunterschiede sogar noch
verstéarkt.

Weiterhin analysiert der vorliegende Beitrag auch die Exis-
tenz eines Wettbewerbskanals im Euroraum. Demnach ha-
ben Inflationsdifferenzen eine Veranderung der Wettbe-
werbsfahigkeit zur Folge, da sich bei hdheren Inflationsra-
ten Preise und Ldéhne schneller erhdhen als im Partnerland.
Dies resultiert in einem Verlust von Marktanteilen und fuhrt
Uber sinkende Nettoexporte zu einem Ruckgang der ge-
samtwirtschaftlichen Nachfrage. Da sich die Preise bei dau-
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erhaften Inflationsdifferenzen immer weiter voneinander
entfernen, kumuliert sich der Wettbewerbseffekt Uber die
Zeit und dominiert den Realzinseffekt schlieBlich — wie un-
ter anderem von der EZB (20083, 2005) argumentiert wird.
Insgesamt scheinen diese Effekte des Wettbewerbskanals
im Euroraum bisher noch nicht auszureichen, um die Aus-
wirkungen des Realzinskanals auszugleichen oder gar zu
Ubertreffen und dadurch eine Konvergenz der konjunktu-
rellen Entwicklung herzustellen.

Dennoch legen die deutlichen Veranderungen in den rela-
tiven Wettbewerbspositionen der Mitgliedslander nahe,
dass in naher Zukunft bisher prosperierenden Landern
wie Spanien konjunkturelle Probleme bevorstehen, wah-
rend auf der anderen Seite Lénder wie Deutschland von
der gewonnenen Wettbewerbsfahigkeit noch einige Zeit
profitieren sollten. Nach Jahren der konjunkturellen Flaute
kénnte Deutschland in nachster Zeit gewissermafBen von
den Rigiditaten des Euroraums zumindest relativ profitie-
ren, indem es mittels steigender gesamtwirtschaftlicher
Nachfrage im Vergleich zu anderen Mitgliedslandern dann
etwas hdhere Inflationsraten realisiert, was die Realzins-
nachteile der vergangenen Jahre abmildert. Im Extremfall
konnte es durch die steigende gesamtwirtschaftliche Nach-
frage und der damit einhergehenden hdheren Inflationsra-
ten zu einem Rollentausch von bisherigen Hoch- und Nied-
riginflationslandern kommen. Eine Herausforderung fur die
Politik besteht darin, durch den Abbau von Rigiditaten zu
vermeiden, dass sich durch die Persistenz von Inflations-
unterschieden die Dominanz des Wettbewerbskanals und
des Realzinskanals in einem Land jeweils abwechseln und
so konjunkturelle Schwankungen der gesamtwirtschaft-
lichen Nachfrage erhdht werden. Denn insgesamt sorgen
diese Rigiditaten fur starker ausgepragte und langer an-
haltende asymmetrische konjunkturelle Schwankungen
im Euroraum und mindern so die Wohlfahrtsgewinne aus
der EWU.
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Finanzpolitik und Konjunktur:
Die automatischen Stabilisatoren in Deutschland

Im Unterschied zu den sechziger und siebziger Jahren gibt es heute nur noch wenige Finanzwissenschaftler
und Finanzpolitiker, die einer antizyklischen Finanzpolitik im Sinne einer keynesianischen Nachfragepolitik,
also Konjunkturprogrammen zur Bekdmpfung der Arbeitslosigkeit, das Wort reden. Die Einsicht herrscht vor,
daB dort, wo die Arbeitslosigkeit hoch ist, so auch in Deutschland, dies vorwiegend strukturelle Grinde hat,
welche sich nicht mit konjunkturstimulierenden MaBnahmen bek&dmpfen lassen, sondern vielmehr strukturelle
Verbesserungen am Arbeitsmarkt, beim Lohnsystem und beim Steuer- und Sozialsystem erfordern. Im Vorder-
grund der Finanzpolitik steht die Haushaltskonsolidierung, also die Senkung der staatlichen Budgetdefizite.
Davon werden wachstumspolitisch positive Wirkungen erwartet, und zwar aus zweierlei Griinden: Zum einen
kann bei einer geringeren Beanspruchung des Kapitalmarktes durch den Staat der Realzins niedriger sein, was
die Finanzierung privater Investitionen erleichtert. Zum anderen wird die Zinsbelastung der 6ffentlichen Haus-
halte geringer. Dadurch entsteht Spielraum fiir Steuersenkungen, welche dann ebenfalls die private Wirt-
schaftstiatigkeit anregen kénnen. Auch wenn damit die Prioritét der Finanzpolitik bei der Verbesserung der an-
gebotspolitischen Rahmenbedingungen liegt, verbleibt ihr nach wie vor eine wichtige Aufgabe bei der Kon-
junkturstabilisierung. So sollten bei konjunkturellen Schwankungen der Gesamtwirtschaft die sogenannten
automatischen Stabilisatoren des 6ffentlichen Finanzsystems wirksam bleiben. Dies bedeutet, daB im Auf-
schwung die konjunkturbedingten Mehreinnahmen und Minderausgaben angespart werden und dadurch die
Nachfrage gedampft wird. Im Abschwung kann dann ein konjunkturbedingt hdheres Defizit (aufgrund kon-
junkturbedingter Mindereinnahmen und Mehrausgaben) hingenommen werden, welches die Nachfrage stitzt.
Falls der Konjunkturzyklus annéhernd symmetrisch ist, steigt die Staatsverschuldung dadurch tber den Zy-
klus hinweg nicht. Im folgenden Beitrag werden die automatischen Stabilisatoren in Deutschland im Verlauf der
verschiedenen Konjunkturzyklen untersucht. Dabei wird zunachst die vom ifo Institut entwickelte Methode zur
empirischen Abschéatzung der automatischen Stabilisatoren beschrieben. AnschlieBend wird Gberpriift, ob
und wie stark in der Vergangenheit diese automatische Stabilisierungswirkung in Deutschland durch diskre-
tionare MaBnahmen konterkariert worden ist.

Berechnung der automatischen Stabilisatoren

Zur Abschétzung der automatischen Stabilisatoren sind
zwei Rechenschritte notwendig: Zunachst muB flr die
einzelnen Jahre die Abweichung der gesamtwirtschaftli-
chen Produktion von der Produktion bei Normalausla-
stung (d.h. die Produktionsliicke bzw. das Output Gap)
geschatzt werden. AnschlieBend konnen dann die Ein-
flisse der konjunkturellen Unterauslastung oder Uber-
auslastung auf die Staatseinnahmen, die Staatsausgaben
und den staatlichen Finanzierungssaldo ermittelt werden.
Die konjunkturbedingte Komponente des Finanzierungs-
saldos stellt den Nachfrageimpuls dar, der von den 6f-
fentlichen Haushalten im Konjunkturverlauf automatisch
ausgeht.!

1 Unterschiedliche Multiplikatorwirkungen der verschiedenen Einnah-
me- und Ausgabearten werden hier vernachlaBigt. Es wird also le-
diglich auf die Konjunkturimpulse und nicht auf die gesamte Kon-
junkturwirkung der automatischen Stabilisatoren abgestellt. Letztere
lassen sich ermitteln, indem die Konjunkturimpulse als AnstoBwir-

kung in ein gesamtwirtschaftliches 6konometrisches Modell einge-
geben werden.
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Schatzung der Produktionslicke (Output Gap)

Die Produktionslicke (Output Gap) ist das Spiegelbild der
gesamtwirtschaftlichen Kapazitatsauslastung und damit
ein Indikator fr die konjunkturelle Lage. Je groBer die Pro-
duktionsliicke ist, um so groBer ist die konjunkturelle Un-
terbeschaftigung. Hat die Produktionsliicke ein negatives
Vorzeichen, dann ist die Wirtschaft in einer konjunkturellen
Uberauslastung. Bei einer Produktionslticke von Null ist
die Volkswirtschaft in einer konjunkturellen Normallage.?
Die Produktionslticke wird im allgemeinen mit zwei unter-
schiedlichen Ansatzen ermittelt. Beim ersten Ansatz wird
sie als Differenz zwischen dem realen Bruttoinlandspro-
dukt (BIP) und seinem Trendwert berechnet. Hier geht es
darum, die geeignete Methode fir die Trendberechnung
zu finden. Beim zweiten Ansatz wird die Produktionsliicke
als Differenz zwischen dem BIP und dem mit Hilfe einer
Produktionsfunktion ermittelten Produktionspotential (BIP

2 Dje Produktionslticke (output gap) ist wie folgt definiert:
Produktionslticke = (Y*=Y)/ Y*
wobei Y* = Bruttoinlandsprodukt bei Normalauslastung
Y = tatsdchliches Bruttoinlandsprodukt.

2 9/ 9 9
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bei Normalauslastung) errechnet. Hierzu ist es notwendig,
das potentielle Faktorangebot (im allgemeinen Arbeit und
Kapital) bei Normalauslastung zu bestimmen sowie den
Beitrag der Faktoren zur gesamtwirtschaftlichen Produk-
tion. Dartiber hinaus ist auch der Beitrag des technischen
Fortschritts abzuschatzen. Zwar unterscheiden sich die
beiden Ansétze auf den ersten Blick stark voneinander,
doch muB dies nicht bedeuten, daB die empirischen Er-
gebnisse sehr unterschiedlich sind. Auch bei der Ermitt-
lung des Produktionspotentials werden namlich fur die
Schatzung der Einzelkomponenten Trendwerte einge-
setzt. Damit wird das Produktionspotential ebenso wie der
Trend des Bruttoinlandsprodukts mehr oder weniger stark
von der tatsachlichen Entwicklung des Bruttoinlandspro-
dukts beeinfluBt. Da das bei der Produktion zum Einsatz
kommende Faktorangebot nicht fest vorgegeben ist, son-
dern auch von der Entwicklung der Nachfrage abhangt, ist
die Trennung zwischen Angebotsseite und Nachfrageseite
allerdings immer etwas willkUrlich.3 Aus dem Vergleich der
geschatzten Produktionslicke mit anderen konjunkturel-
len Spannungsindikatoren, wie der Preisentwicklung, der
Geschéftslagebeurteilung der Unternehmen sowie ihren
Angaben zur Kapazitatsauslastung, wie sie das ifo Institut
regelmaBig fur die Industrie ermittelt, 143t sich aber Uber-
prifen, ob die berechnete Produktionslticke ein geeigneter
Indikator fur die jeweilige konjunkturelle Lage im Sinne ei-
nes Ungleichgewichts zwischen Angebot und Nachfrage
ist. Im folgenden wird die Produktionsliicke fir Deutsch-
land als Differenz zwischen dem BIP und seinem Trend-
wert berechnet. Im Anhang ist zum Vergleich die alternati-
ve Berechnungsmethode mit Hilfe des Produktionspoten-
tials dargestellt.

Produktionsliicke als Abweichung des Brutto-
inlandsprodukts von seinem Trendwert

Die meisten Trendberechnungen werden derzeit mit Hilfe
des sogenannten Hodrick-Prescott Filters (im folgenden
als HP-Filter bezeichnet) durchgefihrt. Im Unterschied
zum linear-logarithmischen Trend ist beim HP-Filter die er-
mittelte Trendwachstumsrate nicht als konstant vorgege-

3 Deshalb wird die Orientierung beider Verfahren an der bisherigen Wirt-
schaftsentwicklung von manchen kritisiert. Kommt es beispielsweise
zu einem positiven Angebotsschock (z.B. einer demographisch oder
durch Einwanderung bedingten Erhéhung der Erwerbspersonen),
dann erhoht dies die Produktionsmdglichkeiten sofort. Aber erst spéter
zeigt sich aus der tatsédchlichen Entwicklung des Bruttoinlandspro-
dukts, ob das erweiterte Angebot auch von der Nachfrageseite genutzt
wurde. Waére dies nicht der Fall, weil etwa die Makropolitik zu restriktiv
war oder aber weil der Arbeitsmarkt nicht flexibel genug war, das hohe-
re Angebot zu absorbieren, dann wiirde sich trotz des positiven Ange-
botsschocks das Bruttoinlandsprodukt nicht erhéhen. In diesem Fall
wlirde weder das Trend-BIP noch das mit den herkémmlichen Metho-
den berechnete Produktionspotential steigen.

I F O

S CHNETLLD

ben. Sie kann sich je nach Wahl des Glattungsparameters
(Lagrange Faktor A) mehr oder weniger stark an die jewei-
lige tatsachliche Wachstumsrate angleichen.4 Die Wahl
des geeigneten Trends fUr das BIP richtet sich nach der
Lange der beobachteten Konjunkturzyklen. In Deutsch-
land betrug in der Vergangenheit der Konjunkturzyklus
maximal sieben Jahre. Der fur die Glattung verwendete Fil-
ter muB also alle Reihenkomponenten mit einer Schwin-
gungsdauer unter sieben Jahren ausfiltern. Es 188t sich zei-
gen, daB bei der BIP-Zeitreihe mit Vierteljahreswerten ein
A =5 000 diesen Anforderungen entspricht.5 Bei der An-
wendung des HP-Filters ist noch ein weiteres Problem zu
klaren. Befindet man sich namlich am Reihenende gerade
in einer Rezession oder einem Boom, entsteht am aktuel-
len Rand ein Schatzproblem (End-point-bias-problem).®
Aufgrund der asymmetrischen Gewichtsverteilung des
Wagungsschemas bei der Trendberechnung bekommen
die Randwerte ein relativ hohes Gewicht. Ist beispielswei-
se die Wirtschaft am aktuellen Rand in einer Rezession,
dann ergibt sich nach dieser Methode am aktuellen Rand
ein relativ niedriger Trendwert (und damit eine zu geringe
Produktionsltcke). Umgekehrt ist es, wenn sich die Wirt-
schaft am aktuellen Rand in einem Boom befindet. Auch
hier wird die (jetzt mit negativem Vorzeichen versehene)
Produktionslticke zu niedrig ausgewiesen. Um diesen Bias
am aktuellen Rand zu vermeiden, kann man entweder den
Glattungsparameter A erhdhen, mit dem Nachteil einer zu
inflexiblen Schatzung im Mittelbereich der Reihe, oder aber
man kann die Reihe kunstlich verlangern. Beispielsweise
verlangert die EU-Kommission die BIP-Zeitreihe um Pro-
gnosewerte fUr drei bis funf Jahre und wendet den HP-Fil-
ter auf diese verlangerte Zeitreihne an. Der am aktuellen
Rand ausgewiesene Trendwert ist dann allerdings abhén-

4 Bei einem niedrigen Wert von X folgen die Trendwerte in relativ engem
Abstand den tatséchlichen Werten, wéhrend bei einem hohen Wert
von A der Trend glatter wird. Bei einem extrem hohen Wert von A ent-
spricht der Trend dem linear-logarithmischen Trend. Mit der entspre-
chenden Wahl von . kann man also den Trend nach Belieben glatter
oder weniger glatt machen.

Die Entwickler des HP-Filters (Hodrick und Prescott) geben zwar Emp-
fehlungen zur Wahl des Glédttungsparameters fur die Trendschétzung -
bei Quartalswerten sollte . = 1 600 gesetzt werden -, beriicksichtigen
dabei aber weder unterschiedliche Reihenléngen, noch die Ldnge der
Konjunkturzyklen. Nach unseren Untersuchungen wird ein Wert von
A =5 000 dem zeitlichen Bewegungsmuster des vierteljdhrlichen BIP in
Deutschland wesentlich besser gerecht.

Dieses Problem tritt bei allen TiefpaBfiltern auf. Das ifo Institut hat des-
halb einen neuen Ansatz entwickelt, der am aktuellen Reihenrand bes-
sere Eigenschaften aufweist. Der Erfolg dieser Bemiihung ist in einer
gréBeren Untersuchung bestétigt worden, in der die Leistungsfahigkeit
des neuen Ansatzes mit der des HP-Filters verglichen wurde. Das Un-
tersuchungsergebnis der Autoren Goldrian/Lehne wird demnéchst un-
ter dem Titel »Zur Approximation der Trend-Zyklus-Komponente am
aktuellen Rand einer Zeitreihe« in den Jahrblichern fur Nationalékono-
mie und Statistik verdffentlicht. Da der neue ifo Filter in der Literatur
aber bis jetzt noch nicht diskutiert werden konnte, verwenden wir hier
den HP-Filter.
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gig von der jeweiligen Prognose. Wir sind dem Beispiel der
EU-Kommission gefolgt und haben die BIP-Zeitreihe bis

Ende 2003 prognostiziert.”

Die Produktionslticke (in % des Trend-BIP) zeigt die aus-
gepragten zyklischen Schwankungen des BIP um den
Trend (Abb. 1). In den drei Boomphasen 1973, 1979/1980
und 1990 bis 1992 Uberstieg das BIP seinen Trendwert in
der Spitze jeweils um rund 31/2%. Die Tiefpunkte der Kon-
junktur waren demgegentber weniger einheitlich. Der
groBte Abstand zwischen dem BIP und seinem Trendwert
ergab sich im Rezessionsjahré 1975 mit 4,7%. Im Rezessi-
onsjahr 1982 war der Abstand mit 2% weniger als halb so
hoch. AnschlieBend schwachte sich die Konjunktur nach
einer kurzen Erholung wieder ab, und im Jahr 1987 fiel das
BIP wieder um 2,4% unter seinen Trendwert. W&hrend der
Rezession 1993 betrug der Abstand zwischen dem
tats&chlichen und dem trendméBigen BIP lediglich 0,3%.
Nach einem kurzen Anstieg des BIP Uber seinen Trendwert
im Jahr 1994 fiel es in den Jahren 1996 bis 1998 um /4 bis
/2% darunter. Die gegenwartige »Konjunkturdelle« fuhrt
dazu, daB die Produktionsllicke im laufenden Jahr auf
knapp 1% steigen wird.

Der Verlauf der Produktionsliicke wurde von uns mit ande-
ren Konjunkturindikatoren Uberpruft, und es zeigte sich fol-
gendes: Die im ifo Konjunkturtest regelmaBig ermittelte
Beurteilung der Geschéftslage in der gewerblichen Wirt-
schaft und die Kapazitdtsauslastung im verarbeitenden
Gewerbe sind sehr eng miteinander korreliert, und beide
sind eng mit der gesamtwirtschaftlichen Produktionsllicke

7 Dabei wurden folgende Wachstumsraten unterstellt: 1999 1,5%, 2000
2,4%, 2001-2003 jewveils 2,5%.

8 Als Rezessionsjahr bezeichnen wir hier Jahre mit negativer BIP-Veran-
derung gegentiber dem Vorjahr. In den letzten dreiBig Jahren ging das
reale BIP in drei Jahren gegentber dem Vorjahr zurtick, und zwar 1975
um 1,2%, 1982 um 0,9% und 1993 um 1,2%. Nach der jiingsten Revi-
sion der VGR betrug der Riickgang des realen BIP im Jahr 1993 1,1%.

Abb. 1
1),

N Produktionsliicke in % des BIP-Trends
4
2
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2
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1) Jahr 1998 und 2000 Prognose.
Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.
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Abb. 2
BIP Wachstum und ifo Konjunkturtest

Normalisierter Graph:
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2) In der verarbeitenden Industrie Westdeutschlands

korreliert; im Durchschnitt hatten sie in der Vergangenheit
einen Vorlauf von zwei Quartalen gegentiber der Produkti-
onsliicke (Abb. 2). Noch enger als mit der Produktions-
licke sind die Geschéaftslageurteile allerdings mit der Ver-
anderungsrate des BIP gegentiber dem Vorjahr korreliert,
wobei hier ein Gleichlauf festzustellen ist (Abb. 3).

Konjunkturbereinigung der Staatseinnahmen

Mit Hilfe des Quotienten aus dem Trend-BIP und dem
tatsachlichen BIP kénnen die konjunkturbereinigten Staats-
einnahmen berechnet werden. Da die Staatseinnahmen
sich aber nicht notwendigerweise proportional zum BIP ent-
wickeln, sondern die Einnahmeelastizitat beztglich des BIP
gréBer oder Kleiner als 1 sein kann, ist zunéchst die Elasti-
Zitat der Staatseinnahmen in bezug auf das Bruttoinlands-
produkt zu berechnen. Dies erfordert eine entsprechende
Bereinigung der tatséchlichen Einnahmeentwicklung um
die Auswirkungen des Abgabenrechts (Anderungen der
Steuersatze und Sozialbeitrdge sowie der Bemessungs-
grundlagen).

Die Elastizitét der um Rechtsénderungen bereinigten So-
zialbeitrdge bezliglich des nominalen Bruttoinlandspro-
dukts entspricht der Elastizitdt der Bruttolohn- und -ge-
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Abb. 3
Produktionslicke und ifo Konjunkturtest

3 Normalisierter Graph:
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*) Metallerstreik im Juni 1984
1 In der gewerblichen Wirtschaft Westdeutschlands
2 Im verarbeitenden Gewerbe Westdeutschlands

haltsumme bezlglich des nominalen BIP. Diese Elastizitat
wurde regressionsanalytisch ermittelt und betragt 0,8.

Schwieriger gestaltet sich die Ermittlung der Elastizitat der
Steuereinnahmen. Die Auswirkungen der Steuerrechts-
anderungen seit 1970 wurden auf Basis der Unterlagen
des Bundesministeriums der Finanzen getrennt fUr die drei
wichtigsten Steuerarten, namlich indirekte Steuern, direk-
te Steuern von Unternehmen (mit eigener Rechtsperson-
lichkeit) und direkte Steuern von privaten Haushalten (je-
weils in der Abgrenzung der Volkswirtschaftlichen Ge-
samtrechnung)® geschatzt. Anschlieend wurde die abso-
lute jahrliche Veranderung dieser Zeitreine (Auswirkungen
von Rechtsdnderungen) von der Veranderung der Steuer-
einnahmen in diesem Jahr abgesetzt. Die jahrliche Veran-

9 Nach der Abgrenzung der Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnung
zahlen zu den indirekten Steuern insbesondere die Mehrwertsteuer und
die Einfuhrumsatzsteuer, die Verbrauchsteuern, die Grundsteuer, die
Grunderwerbsteuer, die Kraftfahrzeugsteuer, soweit sie nicht von priva-
ten Haushalten gezahit wird, die Kapitalverkehrsteuer, die Versiche-
rungsteuer sowie sonstige kleinere Steuern. Zu den direkten Steuern
der Unternehmen mit eigener Rechtspersénlichkeit zdhlen insbesonde-
re die Korperschaftsteuer, die Ergdnzungsabgabe zur Korper-
schaftsteuer und die auf die Unternehmen mir eigener Rechtsperson-
lichkeit entfallenden Teile der nicht veranlagten Steuern vom Ertrag und
der Vermdgensteuer. Zu den direkten Steuern der privaten Haushalte
zéhlen insbesondere die veranlagte Einkommensteuer, die Lohnsteuer,
die auf die privaten Haushalte entfallende Vermdgensteuer und die auf
private Haushalte entfallende Kraftfahrzeugsteuer.

-
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derungsrate der so bereinigten Steuereinnahmen wurde
durch die Veranderungsrate des nominalen BIP dividiert,
um die um Steuerrechts&nderungen bereinigte Steuerela-
stizitat zu erhalten. Diese Steuerelastizitdten weisen erheb-
liche jahrliche Schwankungen auf.’® Berechnet man den
Durchschnitt der jahrlichen Elastizitaten Gber mehrere Jah-
re, dann gleichen sich diese Unterschiede aus. Die (Uber
den Zeitraum 1970 bis1998 ermittelte) durchschnittliche
Aufkommenselastizitat betragt bei den indirekten Steuern
gerundet 0,7.

Diese Elastizitat der indirekten Steuern bezogen auf das
Bruttoinlandsprodukt erscheint auf den ersten Blick relativ
klein. Manche gehen von einer Elastizitat von 1 aus, well
die Mehrwertsteuer die dominierende Steuer bei den indi-
rekten Steuern ist. Eine Kontrollrechnung bestétigt aber
unser Ergebnis. Unter der Annahme einer Elastizitat von
1,0 fir Umsatzsteuern'' und Gewerbesteuer und einer
Elastizitat von 0,212 fUr die Gbrigen indirekten Steuern (vor
allem spezielle Verbrauchsteuern, welche Mengensteuern
sind) ergibt sich anhand der aktuellen Gewichte der einzel-
nen Steuerarten eine gewogene Gesamtelastizitat fur die
indirekten Steuern von 0,7.

Bei den direkten Steuern der Unternehmen mit eigener
Rechtspersonlichkeit ergab sich fir den Durchschnitt der
letzten Jahre — bei groBer Volatilitat zwischen den Jahren -
eine Aufkommenselastizitdt von rund 1 und bei den direk-
ten Steuern der privaten Haushalten von 1,6. Die Tabelle
zeigt die Elastizitdten der Sozialbeitrage und der Steuern in
bezug auf das nominale BIP. Als gewogener Durchschnitt
ergibt sich eine Elastizitat des Steuersystems von knapp
1,1 und des gesamten en Abgabensystems von 0,9.
EinschlieBlich einer unterstellten Elastizitat von Null's der
Ubrigen staatlichen Einnahmen, ergibt sich dann eine ge-
wogene Gesamteinnahmeelastizitdt von 0,8. Ein Anstieg
des BIP um 1% erhoht demnach die staatlichen Einnah-
men automatisch um 0,8%.14

10 Ursache dafir sind die zeitlichen Verzégerungen bei den kassenmaBi-
gen Auswirkungen der Steuerrechtsédnderungen sowie ganz allgemein
Verzégerungen zwischen der Entstehung der Steuerschuld und der
Steuerzahlung, soweit diese in den Daten der VGR nicht berticksich-
tigt sind. In der VGR wird nur bei der Lohnsteuer eine Phasenver-
schiebung gegentiber der Steuerstatistik um einen Monat vorgenom-
men. Die Lohnsteuereinnahmen des laufenden Monats werden also in
der VGR dem Vormonat (Entstehung der Steuerschuld) zugerechnet.

Vgl. dazu auch: Untersuchungen zur Bemessungsgrundlage und zum
kassenmaBigen Aufkommen der Steuern vom Umsatz, Institut far
Weltwirtschaft an der Universitét Kiel, Forschungsauftrag des Bun-
desministeriums der Finanzen, Kiel 1997.

12 Djese Elastizitit beztiglich des Einkommens wurde vom ifo Institut fir
die Mineraldlsteuer ermittelt.

Zwar verdndern sich auch die (brigen staatlichen Einnahmen teilwei-
se im Zuge der Wirtschaftsentwicklung, doch werden diese Verdnde-
rungen hier als diskretionér definiert.

Eine alternative Methode zur Bestimmung der Aufkommenselastizitét
besteht darin, diese mit Hilfe der makro6konomischen Bemessungs-
grundlage der jeweiligen Steuern unter Berticksichtigung der Progres-
sionseffekte der Einkommensteuer zu ermitteln. Das Gesamtergebnis
dndert sich nach unseren Schétzungen dadurch nicht.

@
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Einnahmeelastizitat

nachrichtlich:
Mrd. DM ifo OECD IWF
(1997) | Schatzung | Schatzung? | Schatzung
Sozialbeitréage 730,1 0,8 0,7 0,7
Indirekte Steuern 459,8 0,7 1,0 1,0
Direkte Steuern
der Unternehmen
mit eig. Rechts-
personlichkeit 47,6 1,0 2,5 1,0
Direkte Steuern
der Privaten
Haushalte 311,9 1,6 0,9 0,9
Sonstige Staats-
einnahmen 125,3
Gesamte Staats-
einnahmen 1674,7
Elastizitat
gewogener
Durchschnitt
Steuern 1,06 1,04
Steuernund
Sozialbeitrage 0,9 0,9
Gesamte Staats-
einnahmen® 0.8 0,8
@ vgl. C. Giorno, P. Richardson, D. Roseveare and P. van den Noord,
Estimating Potential Output, Output Gaps and Structural Budget Ba-
lances, Economic Department Working Papers No. 152. - 9 Der IWF
verwendet die Steuerelastizitaten der OECD mit Ausnahme der Steu-
ern der Unternehmen mit eig. Rechtspersonlichkeit. — @ Unter der An-
nahme einer Elastizitat von Null bei den sonstigen Staatseinnahmen.

Mit Hilfe dieser Elastizitaten und der oben ermittelten Pro-
duktionsliicke lassen sich die konjunkturbereinigten staat-
lichen Einnahmen und die konjunkturbedingten Mehr- und
Mindereinnahmen ermitteln. Diese konjunkturbedingten
Mehr- bzw. Mindereinnahmen werden dann durch das
nominale Trend-BIP15 dividiert. Im Zeitraum 1970 bis 1998
ergaben sich in den konjunkturellen Schwéchephasen
teilweise erhebliche konjunkturbedingte Mindereinnah-
men: am hochsten waren sie im Rezessionsjahr 1975 mit
13/4% des Trend-BIP. In den Jahren 1982 und 1987 be-
trugen die konjunkturbedingten Mindereinnahmen 3/4 bis
1% des Trend-BIP. In den neunziger Jahren waren die
konjunkturbedingten Mindereinnahmen mit /4 bis /2%
(19983, 1996, 1997, 1998) geringer; dies wird auch im lau-
fenden Jahr der Fall sein. Die konjunkturbedingten Mehr-
einnahmen erreichten in den Boomperioden 1973,

15 Zur Hochrechnung vom realen Trend-BIP auf das nominale Trend-BIP
wird der tatsdchliche Deflator des BIP verwendet. Damit ist sicherge-
stellt, daB bei der zyklischen Bereinigung der staatlichen Einnahmen
nur um die reale Produktionsliicke (Qutput Gap) bereinigt wird. Inflati-
onsbedingte Mehreinnahmen, welche evt. im Aufschwung aufgrund
einer Beschleunigung des Preisanstiegs entstehen, werden hier also
nicht berticksichtigt. Ansonsten miiBte man die Auswirkungen von
Preisénderungen auch auf der staatlichen Ausgabenseite bertcksich-
tigen.

I F O S CHNELLD

1979/80, 1991/92 mit 1 bis knapp 11/2% des Trend-BIP
ihre hdchsten Werte.

Konjunkturbereinigung der Staatsausgaben

Auf der Ausgabenseite des Staatshaushalts werden ledig-
lich die Ausgaben fir Arbeitslose, also Arbeitslosengeld
und Arbeitslosenhilfe, zyklisch bereinigt. Hierzu gibt es in
der Literatur verschiedene Verfahren. Eine Moglichkeit ist,
zunachst die Elastizitat der Arbeitslosenquote bezlglich
des Veranderung des realen Bruttoinlandsprodukts zu
schatzen. Es wird also berechnet, um wieviel Prozent-
punkte im Durchschnitt die Arbeitslosenquote steigt (bzw
sinkt), wenn das reale Bruttoinlandsprodukt gegenUber
seinem Trend um 1% sinkt (bzw. steigt). Diese Elastizitat
stellt den reziproken Wert des sogenannten Okun-Koeffizi-
enten dar.'® AnschlieBend kann die Elastizitdt der Ausga-
ben fir Arbeitslose in bezug auf die Veranderung der Ar-
beitslosengquote um 1 Prozentpunkt berechnet werden.
Aus diesen beiden Ergebnissen 188t sich dann berechnen,
um wieviel % die Ausgaben fir Arbeitslose und die ge-
samten Staatsausgaben steigen (bzw. sinken), wenn das
Bruttoinlandsprodukt gegentber seinem Trendwert um
1% sinkt (bzw. steigt).

Im folgenden wird bei der zyklischen Bereinigung der
Transferzahlungen an die Arbeitslosen allerdings etwas an-
ders vorgegangen. Die mit Hilfe der (HP) Trendberechnung
ermittelte zyklische Komponete der Arbeitslosigkeit wird
zunachst mit dem Anteil der Arbeitslosen, welche Arbeits-
losenhilfe oder Arbeitslosengeld beziehen, multipliziert. Die
so ermittelte Anzah! der konjunkturbedingt Arbeitslosen,
welche Transferzahlungen erhalten, wird mit dem im Ba-
sisjahr (1998) geltenden durchschnittlichen Transfersatz

16 Geht man davon aus, daB die bei Normalbeschéftigung noch beste-
hende Arbeitslosenquote kurzfristig nicht verandert werden kann und
daB das Potentialwachstum annahernd stabil ist, dann I&Bt sich der
Okun-Ansatz vereinfacht in Differenzenform wie folgt darstellen: AlnY =
a - Au, wobei InY der logarithmierte Wert des BIP ist, a ein Lagepa-
rameter, u die Arbeitslosenquote und B die Produktionselastizitat des
Faktors Arbeit sind. 1/p ist dann der Okun-Multiplikator. Ziebarth er-
mittelte fir Westdeutschland fiir den Zeitraum 1960 bis 1973 einen
Okun-Koeffizienten von 3,6 und fiir den Zeitraum 1974 bis 1994 einen
Okun-Koeffizienten von 1,6. Demnach hétte eine Senkung des BIP ge-
gentiber dem Potential (bzw. dem Trend-BIF) um 1 Prozentpunkt im
ersten Zeitraum die Arbeitslosenquote um knapp 0,3 Prozentpunkte
(1/3,6) und im zweiten Zeitraum um 0,6 Prozentpunkte, also doppelt
so stark erhdht. Vgl. G. Ziehbart: Methodik und Technik der Bestim-
mung struktureller Budgetdefizite, Diskussionspapier 2/95, Volkswirt-
schaftliche Forschungsgruppe der Deutschen Bundesbank, Juni
1995. Die OFCD ermittelte fir Deutschiand einen Okun-Koeffizienten
von 3,3, der dhnlich hoch ist wie der; den Ziehbart fiir den ersten Zeit-
raum geschétzt hat. Die EU-Kommission hat im Rahmen einer
Neuschétzung den friheren Wert far den Okun-Koeffizienten far
Deutschland von 2,3 auf 1,9 nach unten revidiert. Demnach wirde bei
einer Senkung des BIP gegentiber dem Potential um 1 Prozentpunkt
die Arbeitslosigkeit um 0,5 Prozentpunkte (friher 0,4 Prozentpunkte)
steigen.
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multipliziert. Diese Transferzahlungen werden dann in Re-
lation zum Trend-BIP (auf laufende Preise hochgerechnet)
ausgewiesen In den konjunkturellen Schwachephasen
bzw. Boomphasen beliefen sich die konjunkturbedingten
Mehrausgaben bzw. Minderausgaben auf etwa /4% des
Trend-BIP.

Konjunkturbedingtes und strukturelles Budgetdefizit

Der konjunkturbereinigte staatliche Finanzierungssaldo er-
gibt sich als Differenz der jeweils konjunkturbereinigten
staatlichen Einnahmen und Ausgaben. Diesen Teil des Fi-
nanzierungssaldos kann man auch als strukturellen Saldo
bezeichnen. Die Differenz zwischen dem tatséchlichen
staatlichen Finanzierungssaldo und dem konjunkturberei-
nigten (bzw. strukturellen) Saldo ist der Teil des Finanzie-
rungssaldos, der auf die jeweilige Konjunkturlage, d.h. die
Produktionsliicke, zurlickzufihren ist. Dieser konjunktur-
bedingte Teil des Finanzierungssaldo zeigt den Impuls an,
der von den automatischen Stabilisatoren des 6ffentlichen
Finanzsystems auf die Konjunktur ausgeht.?
Abbildung 4 zeigt die Ergebnisse dieser Berechnungen. Der
obere Teil zeigt die Produktionsliicke und den konjunktur-
bedingten Teil des staatlichen Finanzierungssaldos (d.h.
den automatischen Stabilisator). Der untere Teil zeigt den
konjunkturbereinigten (d.h. den strukturellen) Finanzie-
rungssaldo. Dieser war zu Beginn der siebziger Jahre nahe-
zu Null; das strukturelle Defizit betrug lediglich /4% des
Trend-BIP. Es stieg bis 1975 auf rund 3'/2%. Die anschlie-
Bende Konsolidierung war nur kurz und nicht sehr ausge-
prégt. In den Jahren 1979-1981 stieg das strukturelle Defi-
zit sogar auf Uber 4%. Die anschlieBende Konsolidierung
ging soweit, daB im Jahr 1988 sogar erstmals ein kleiner
struktureller FinanzierungsiberschuB3 entstand (1/2%). In
den folgenden Jahren stieg das strukturelle Defizit vor allem
infolge der deutschen Einheit kraftig an und erreichte 1991
erneut Uber 4%. Seitdem ist die Finanzpolitik bemiht, das
strukturelle Defizit zu senken. Im Jahr 1998 betrug das
strukturelle Budgetdefizit noch 11/2%. Falls der staatliche
Konsolidierungskurs wie geplant fortgesetzt wird, dirfte die
strukturelle Defizitquote in diesem oder spétestens im néch-
7 Es gilt:

FS*=XTi*-G*~|

FS =3Ti-G-I

FS:=FS*-FS

Dabei ist:

FS* = konjunkturbereinigter staatlicher Finanzierungssaldo

FS = tatsdchlicher staatlicher Finanzierungssaldo

FS:z = konjunkturbedingter staatlicher Finanzierungssaldo

Ti* = konjunkturbereinigte staatliche Einnahmen der Einnahmeart i

Ti = tatsdchliche staatliche Einnahmen der Einnahmeart i

G* = konjunkturbereinigte laufende staatliche Ausgaben

G = tatsdchliche laufende staatliche Ausgaben

I = staatliche Netto-Investitionsausgaben (einschl. Netto-Vermé-
genstransfers).
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Abb. 4
Finanzpolitik und Konjunktur

1
—Konjunktur (Produktionsliicke) ) 2
%  --automatischer Stabilisator (konjunkturbedingter staatlicher Finanzieyungssaldo?
4

) |

2 A4 - -
expansiv
-4
3)
70 75 80 85 90 95 2000
2)
%  —diskretionare Finanzpolitik (struktureller staatlicher Finanzierungssaldo)

kontraktiv

) T
l

expansiv

6 : ‘ 3)

70 75 80 85 90 95 2000

1) Gemessen an der Differenz zwischen dem BIP und dem Trend - BIP.
Bei der Nullinie entspricht das tatséchliche BIP dem Trend - BIP. Die Werte tber der
Nullinie zeigen eine uberdurchschnittliche und die Werte unter der Nullinie eine
unterdurchschnittliche Konjunktur an.

2) In % des Trend - BIP.

3) Jahr 1999 und 2000 Prognose.

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts unter Beriicksichtigung der jingsten Revision der VGR

sten Jahr unter 1% sinken. Es ist also ein deutlicher Konso-
lidierungserfolg zu konstatieren. In der 6ffentlichen Diskussi-
on werden die Erfolge oder MiBerfolge der Haushaltskonso-
lidierung allerdings im allgemeinen nicht, wie es eigentlich
notwendig ware, an der Entwicklung des strukturellen Defi-
zits abgelesen, sondern an der Entwicklung des tatséchli-
chen Defizits. Daher wird auch von den meisten Beobach-
tern das Konsolidierungstempo der letzten Jahre unter-
schatzt. So wurde wahrend des einigungsbedingten
Booms das sehr hohe strukturelle Defizit teilweise durch die
konjunkturbedingten Mehreinnahmen und Minderausga-
ben verdeckt. In den spéateren Jahren entstanden dann auf-
grund der schwachen Konjunktur Mindereinnahmen und
Mehrausgaben, so daB trotz der Konsolidierungsmafnah-
men das Defizit nur relativ wenig zurlickging. Die strukturel-
le Defizitquote ist in den letzten sieben Jahren doppelt so
stark gesunken wie die gesamte Defizitquote. 18

18 Nach der jungsten Revision der VGR ergeben sich fur die gesamt-
staatlichen Defizitquoten folgende Werte:
1997 1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998
Defizit in % des

Trend-BIP 30 26 32 25 32 34 26 17
strukturelle De-

fizitquote It.

ifo Schétzung 4,3 38 31 26 33 32 23 15
I E N ST 2 9/ 9 9
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Vergleich der ifo Schatzung mit den Schatzungen der
OECD und des IWF

Sowohl die OECD als auch der IWF weisen in ihren Be-
rechnungen flr Deutschland fUr die letzten Jahre deutlich
niedrigere strukturelle und entsprechend hdhere konjunk-
turbedingte Defizite aus, als sie sich nach unseren Schét-
zungen ergeben, da beide Organisationen gréBere Pro-
duktionsliicken unterstellt haben.'® Die Berechnungsme-
thoden der OECD und des IWF fuhren allerdings dazu, dai
sich die ermittelten konjunkturbedingten Finanzierungssal-
den auch Uber einen langeren Beobachtungszeitraum
nicht ausgleichen. Wenn sich aber Uber ein oder zwei
Jahrzehnte hinweg hohe konjunkturbedingte Defizite ku-
mulieren, dann ist dies u.E. ein Hinweis darauf, daB das
Verfahren zu ihrer Ermittlung problematisch ist. Vertraut
der Finanzminister auf diese Schétzungen, dann kann er
nicht damit rechnen, daf3 sich Uber einen Konjunkturzyklus
hinweg die berechneten Einflisse der Konjunktur auf das
Budget zumindest ann&hernd ausgleichen. Bei der Ermitt-
lung der Produktionsiticke wie sie hier vorgenommen wur-
de, wird dieses Problem vermieden oder zumindest deut-
lich reduziert.

Automatische Stabilisatoren und diskretionéare
Finanzpolitik

Wahrend der Rezessionen und der Boomphasen sind die
Abweichungen des konjunkturbereinigten vom tatséchli-
chen Finanzierungssaldo naturgemas am grofiten. So be-
trug im Rezessionsjahr 1975 das konjunkturbedingte De-
fizit (d.h. die Differenz zwischen dem tatsachlichen und
dem konjunkturbereinigten d.h. dem strukturellen Defizit)
nach der ifo Methode rund 2% des Trend-BIP und
wahrend der Rezession 1982/83 knapp 1%. In den letz-
ten Jahren entstand ein geringes konjunkturbedingtes
Defizit (1/4%) und im laufenden Jahr dirfte dieses leicht
steigen (auf knapp 1/2%; Abb. 4 obere Halfte). Diese »au-
tomatische« Erhdhung und Senkung des Defizits im Kon-
junkturverlauf kommt insbesondere durch die Verénde-
rung der Einnahmen und nur zu einem relativ geringen Teil
durch die Veranderung der Ausgaben zustande. Die Aus-
gaben flr Arbeitslose werden zwar ebenfalls von der Kon-
junktur beeinfluBt, doch sind diese Mehr- oder Minderaus-
gaben bezogen auf das BIP, wie oben erwéhnt, relativ ge-
ring. Aus unseren Schatzungen ergibt sich im Durch-
schnitt folgender Konjunktureffekt auf die Defizitquote:

19 In den Jahren 1996 bis 1998 betrug im Durchschnitt der Anteil des
konjunkturbedingten Defizits am gesamten Defizit nach Schétzung
des IWF knapp die Halfte, nach Schétzung der OECD knapp ein Drit-
tel und nach Schétzung des ifo Instituts rund ein Zehntel (jeweils vor
der jlingsten Revision der VGR).
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Wenn das BIP um 1% unter seinen Trend sinkt, dann
steigt die staatliche Defizitquote automatisch um 0,4 Pro-
zentpunkte.

Damit 1&Bt sich auch der Spielraum ausloten, der nétig ist,
um die automatischen Stabilisatoren wirken zu lassen,
ohne daB dadurch die Defizitobergrenze von 3% (Maas-
tricht-Vertrag bzw. Stabilitats- und Wachstumsgesetz) ver-
letzt wird. Falls in Zukunft die konjunkturellen Einbrtche
nicht stéarker und damit die konjunkturbedingten Defizit-
quoten nicht hther werden, als sie es in der Vergangenheit
waren, dann wére bei einem strukturellen Defizit von rund
1% ein ausreichender Spielraum flr das Wirkenlassen der
automatischen Stabilisatoren gegeben, ohne daf3 die Defi-
zitobergrenze Uberschritten wirde. Mit dem derzeitigen
Konsolidierungskurs wird dieser Spielraum geschaffen.
Wegen hoher struktureller Defizite in der Vergangenheit
war er haufig nicht vorhanden, so daB3 es in der Ab-
schwungsphase einen Zielkonflikt zwischen Konjunktur-
stabilisierung und Haushaltskonsolidierung gab. Das Zu-
sammen- bzw. Gegeneinanderwirken von automatischen
Stabilisatoren und der diskretionaren Finanzpolitik wird aus
dem Vergleich der Entwicklung der konjunkturbedingten
und nicht konjunkturbedingten (strukturellen) Komponen-
ten der Defizitquote deutlich. Wenn beispielsweise wah-
rend eines Booms die konjunkturbedingten Mehreinnah-
men wieder ausgegeben werden, dann verbessert sich
der Budgetsaldo nicht, und die Nachfrage wird weiter an-
geregt. Entsprechend verhalt es sich, wenn der Staat im
Abschwung die konjunkturbedingte Verschlechterung des
Finanzierungssaldos nicht zulaBt, weil er gleichzeitig die
nicht zyklische Komponente des Defizits (das strukturelle
Defizit) zurtickfihrt. Hier wird die im System angelegte
Konjunkturstabilisierung durch die Reduzierung des struk-
turellen Defizits konterkariert, was den Abschwung ver-
scharfen kann.20

Uberpriift man das Verhalten der deutschen Finanzpolitik
im Verlauf der verschiedenen Konjunkturphasen, dann
zeigt sich folgendes: In der ersten Halfte der siebziger Jah-
re kann dem Staat ein konjunkturgerechtes Verhalten atte-
stiert werden. So hat er im Boom 1973 und in der Rezes-
sion 1975 die automatischen Stabilisatoren voll wirken las-
sen und sie auch noch durch entsprechende Senkungen
bzw. Erhohungen des strukturellen Teils des Defizits unter-
stiitzt.21 Im Unterschied dazu wurden wéhrend des Kon-
junkturbooms 1979/80_und der Rezession 1982 und
wahrend des Booms zu Beginn der neunziger Jahre und

20 Dje Haushaltskonsolidierung wéhrend der konjunkturellen Ab-
schwéchungsphasen hatte allerdings nicht nur negative, sondern
auch positive Wirkungen auf die gesamtwirtschaftliche Nachfrage.
Letztere ergaben sich Uber Zinssenkungseffekte und evtl. auch lber
positive Vertrauenseffekte beziiglich der mittelfristigen Sicherstellung
gesunder Staatsfinanzen.

Im Jahr 1975 trug dazu insbesondere das Inkrafttreten der friher be-
schlossenen Steuerreform bei.

)
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der anschlieBenden Rezession 1993 und auch in der letz-
ten Zeit die automatischen Stabilisatoren durch gegenlau-
fige Veranderungen des strukturellen Defizits voll oder teil-
weise konterkariert: In den Boomphasen 1979/80 und
1990/91 verbesserte sich der konjunkturbedingte Teil des
Finanzierungssaldos, aber die finanzpolitischen MaBnah-
men flhrten zu einer Verschlechterung des strukturellen
Teils, so daB das gesamte staatliche Budgetdefizit deutlich
stieg. Aufgrund des hohen strukturellen Defizits in diesen
Boomphasen, sah sich der Staat gezwungen, in den
anschlieBenden Abschwungphasen den Haushalt wieder
zu konsolidieren, d.h. der im Finanzsystem im Abschwung
angelegte Anstieg des Defizits wurde nicht oder nicht voll
zugelassen.

Aus konjunkturpolitischer Sicht fallt die Beurteilung der
deutschen Finanzpolitik der letzten 20 Jahre damit insge-
samt gesehen eher negativ aus. So hat die expansive Fi-
nanzpolitik in den Boomphasen Ende der siebziger Jahre
wie auch Anfang der neunziger Jahre (hier herrschte durch
die deutsche Vereinigung allerdings eine Sondersituation)
die gesamtwirtschaftliche Nachfrage zusétzlich angeregt
und damit die Nachfrageltiberhitzung verstarkt; die auto-
matischen Stabilisatoren konnten also ihre konjunktur-
dampfenden Wirkungen nicht entfalten. Die anschlieBende
Haushaltskonsolidierung hat dann die Nachfrage ge-
bremst und damit den Abschwung, der 1981/82 und 1993
in einer Rezession mundete, zusétzlich verschérft; auch in
diesen Phasen wie auch wéhrend der jlingsten »Konjunk-
turdelle« konnten die automatischen Stabilisatoren, die die
Konjunktur jetzt hatten anregen mdssen, ihre Wirkung
nicht entfalten. Mit einem stetigeren finanzpolitischen Kurs
und einem stérkeren Wirkenlassen der automatischen
Stabilisatoren im Konjunkturverlauf konnte und sollte der
Staat in Zukunft die Konjunkturschwankungen tendenziell
verringern, anstatt sie — wie in der Vergangenheit haufig
geschehen — zu verschérfen.22 Zwei Voraussetzungen sind
dafur nétig: Zum einen muf3 die strukturelle Komponente
des Defizits entsprechend niedrig sein, so dal3 bei einem
Anstieg des konjunkturbedingten Defizits die Defizitober-
grenze von 3% nicht Uberschritten wird. Diese Vorausset-
zung wird durch den derzeitigen Konsolidierungskurs er-
falit. Zum anderen ist es notwendig, daB in der finanzpoliti-
schen Diskussion nicht nur auf Hohe und Veranderung des
gesamten Defizits geschaut wird, sondern auch auf die
dahinter liegenden Ursachen, namlich die konjunkturbe-
dingten und strukturellen Komponenten des Defizits.

Willi Leibfritz unter Mitarbeit von Birgit Lehne,
Wolfgang Meister und Erich Langmantel

22 Vgl. dazu auch W. Leibfritz und A. Juchems, Makropolitik und Kon-
Jjunktur: Ein Vergleich zwischen Deutschland und den USA, in: ifo
Schnelldienst, 16-17/1999.
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Anhang

Produktionsliicke als Abweichung des Bruttoinlands-
produkts vom Produktionspotential

Die Ermittlung der Produktionsliicke (Output Gap) als Ab-
weichung des Bruttoinlandsprodukts vom seinem Trend-
wert ist eine rein statistisch-mechanistische Vorgehenswei-
se. Okonomische Uberlegungen und Informationen tber et-
waige Beschrankungen der Produktion von seiten einzelner
Produktionsfaktoren gehen nicht explizit in die Schatzung
ein. Das Wachstum des Trend-Bruttoinlandsprodukts kann
damit zu hoch oder zu niedrig sein im Vergleich zu einem
spannungsfreien, anhaltenden Wachstum. Die Schatzung
des gesamtwirtschaftlichen Produktionspotentials und sei-
ner Wachstumsrate versucht diesen gleichgewichtigen Ent-
wicklungspfad zu finden. Steigt der gesamtwirtschaftliche
Auslastungsgrad Uber seinen Gleichgewichtswert, dann
kommt es zu einer Ubernachfrage, und es sind inflationére
Spannungen zu erwarten, bleibt er unter diesem Wert, dann
besteht eine konjunkturelle Unterauslastung.

Die gesamtwirtschaftliche Produktionsfunktion berdck-
sichtigt im allgemeinen die zwei Produktionsfaktoren Ar-
beit und Kapital. Dabei muf3 die verfigbare Menge dieser
Faktoren, wie auch ihr entsprechender Beitrag zur Produk-
tion, d.h. ihre Produktivitat, ermittelt werden.23 Um das
Produktionspotential zu errechnen, waren mehrere Schrit-
te notwendig. Zunachst wurde die Produktionsfunktion far
den Unternehmenssektor (d.h. den rechnerischen Beitrag
des Unternehmenssektors zum BIP) mit Hilfe der tatsach-
lichen Beschaftigung und des tatsachlich eingesetzten Ka-
pitalstocks im Unternehmenssektor bestimmt. Anschlie-
Bend wurde der konjunkturbereinigte BIP-Beitrag des Un-
ternehmenssektors mit Hilfe der zyklisch bereinigten Be-
schaftigung und des Kapitaleinsatzes bei Normalausla-
stung berechnet.24 Die Differenz zwischen diesen beiden

23 Wahrend die Deutsche Bundesbank bei ihrer Potentialschétzung eine
CES-Produktionsfunktion zugrunde legt, gehen die OECD und auch
der Internationale Wéhrungsfonds von Produktionsfunktionen vom
Cobb Douglas-Typ (CD) aus. Der letztere Funktionstyp ist ein Spezial-
fall des ersteren. Beide Funktionstypen unterstellen konstante Produk-
tionselastizitaten von Arbeit und Kapital, wobei bei der CD-Funktion
die Summe der beiden den Wert 1 hat. Auch bei unserer Schétzung
wurde dieser Funktionstyp zugrunde gelegt, d.h. es wird von zwei Pro-
duktionsfaktoren Arbeit und Kapital ausgegangen, die gegenseitig
substituierbar sind, wobei die partiellen Produktionselastizitidten von
Arbeit und Kapital sich zu 1 summieren und den Anteilen des Arbeits-
einkommens und des Kapitaleinkommens am Volkseinkommen ent-
sprechen.

Die zyKlisch bereinigte Beschéftigung wurde ermittelt aus der Summe
der tatsdchlichen Beschéftigung, der Differenz zwischen der tatsachli-
chen und der zyklisch bereinigten Stillen Reserve und der Differenz
zwischen den tatséchlichen und den zyklisch bereinigten Arbeitslosen.
Der tatsdchlich eingesetzte Kapitalstock wurde berechnet aus dem
bestehenden Kapitalstock und der Abweichung des Auslastungsgra-
des der Kapazititsauslastung (It. ifo Konjunkturtest) von seinem
Trendwert. Der zyklisch bereinigte Kapitalstock wurde aus dem Kapi-
talstock und dem Trendwert des Auslastungsgrades errechnet.

2
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berechneten GroBen wurde dann auf die tatsachliche Pro-
duktion aufgeschlagen. Da das so ermittelte Potential-
wachstum des Unternehmenssektors immer noch teilwei-
se konjunkturelle Schwankungen enthélt, wurde die Zeit-
reihe mit Hilfe eines HP-Filters geglattet, um »plausible«
Werte fUr die potentielle Produktion und die als Differenz
zur tats&chlichen Produktion sich ergebende Produktions-
licke zu erhalten. Flr den staatlichen Sektor wurde unter-
stellt, daB die tatsachliche Wertschdpfung der potentiellen
Wertschopfung entspricht. Nach dieser Methode betrug
die Produktionslticke in den Rezessionsjahren 1975, 1982
und 19983 rund 31/2%, knapp 2% und knapp 1'/2% ( ohne
Berlcksichtigung der jingsten Revision der VGR). Auch
wenn sich die mit Hilfe des Potentialansatzes berechnete
Produktionslicke von der mit Hilfe des Trend-BIP berech-
neten Produktionsliicke in den einzelnen Jahren teilweise

I F O S CHNETWLTLTD

unterscheidet, so sind die Unterschiede insgesamt gese-
hen nicht sehr grof3.

Die Vorgehensweise bei der Ermittlung der Produktions-
Iticke mit Hilfe einer Produktionsfunktion macht aber ein
grundlegendes Problem deutlich. Da auf den verschiede-
nen Stufen der Berechnung die einzelnen Zeitreihen ge-
glattet werden missen, besteht de facto kein genereller
Unterschied mehr zu dem oben beschriebenen Verfahren
der Berechnung der Produktionslicke mit Hilfe des
Trend-BIP. Uberdies sollte der dkonomische Gehalt der
produktionstheoretisch gestltzten Potentialschatzung
auch nicht Uberschatzt werden.25 Aus all diesen Griinden
verwenden wir flr die Konjunkturbereinigung der offentli-
chen Haushalte als Produktionslicke die Abweichung
des BIP von seinem Trendwert, wie dies oben beschrie-
ben wurde.

25 Die herkémmiichen Verfahren der Potentialschétzung vernachlédssigen
meist wichtige Einfllisse, insbesondere die Einfliisse von Verdnderun-
gen der relativen Preise (wie Olpreise, Lohnkosten, Kapitalkosten), wel-
che sehr wohl die Angebotsbedingungen der Wirtschaft verdndern kén-
nen Ein neuer Ansatz, welcher versucht, bei der Potentialschétzung (fir
das verarbeitende Gewerbe) den EinfluB von Verdnderungen der Fak-
torpreise zu bertcksichtigen, findet sich in: G. Flaig und H. Rottmann,
Technischer Fortschritt und Beschéftigung, ifo Diskussionsbeitrdge
Nr. 59, 1998.
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Eine empirischAnIys mit einem strukturellen Komponentenmodell

Gebhard Flaig

Nach ersten Schatzungen ist das reale Bruttoinlandsprodukt im ersten Quartal 2000 gegen-
tiber dem Vorjahresquartal um 3,3% gestiegen. In der Offentlichkeit wurde dies allgemein
als ein positives Signal fiir die konjunkturelle Dynamik interpretiert, wobei jedoch auch auf
den moglicherweise verzerrenden Effekt einer relativ hohen Anzahl von Arbeitstagen hinge-
wiesen wurde.

Fiir die Konjunkturanalyse stellt sich das Problem, wie stark sich Variationen der Arbeitstage
auf das Bruttoinlandsprodukt auswirken, inwieweit also die aus Ursprungsdaten berechneien
Wachstumsraten gegeniiber der »wahren« konjunkturellen Dynamik verzerrt sein konnen.

Im folgenden Beitrag wird dieses Problem mit einem so genannten strukturellen Zeitreihen-
modell analysiert. Dabei wird nicht nur die Arbeitstagekomponente geschéatzt, sondern simul-
tan auch das Produktionspotential, die Produktionsliicke und die saisonale Komponente.
Das Modell liefert damit eine saison- und arbeitstagebereinigte Zeitreihe flir das Bruttoin-
landsprodukt, die am aktuellen Rand fiir die Diagnose und Prognose der konjunkturellen Ent-

wicklung herangezogen wird.

Ende Mai hat das Statistische Bundesamt
eine erste Schatzung der wichtigsten
KenngréBen der Volkswirtschaftlichen
Gesamtrechnung fir das erste Quartal
2000 verdffentlicht. Danach ist das reale
Bruttoinlandsprodukt gegentiber dem Vor-
jahresquartal um 3,3% gestiegen. In den
Medien wurde dieser Anstieg als ein posi-
tives Signal fur die weitere konjunkturelle
Dynamik interpretiert. So schrieb bei-
spielsweise die Sliddeutsche Zeitung am
31. Mai: »Uberraschend kréftig ist die deut-
sche Wirtschaftsleistung in den ersten drei
Monaten dieses Jahres gewachsens, wies
aber gleichzeitig darauf hin, dass dieses
Bild »von mehr Arbeitstagen im ersten
Quartal verzerrt« werde.

Fir die Konjunkturanalyse stellt sich damit
die generelle Frage, wie stark der Effekt
von Variationen der Arbeitstage auf das
Bruttoinlandsprodukt ist, inwieweit also
die aus den Ursprungsdaten berechne-
ten Wachstumsraten gegenliber der
»wahren« konjunkturellen Dynamik ver-
zerrt sein kénnen.

Im Folgenden soll dieses Problem mit Hil-
fe eines so genannten strukturellen Zeit-
reihenmodells analysiert werden, bei dem
eine Zeitreihe in 6konomisch interpretier-
bare Komponenten zerlegt wird. Dabei
wird nicht nur die Arbeitstagekomponen-
te geschatzt, sondern man erhalt auch
simultan Schatzungen fur das Produk-
tionspotential und den Output gap Uber

ifo Schnelldienst 22-23/2000 - 53. Jahrgang

den gesamten Untersuchungszeitraum.
Als »Nebenprodukt« liefert dieser Ansatz
auch eine Prognosefunktion sowoh fiir die
beobachtete Zeitreihe selbst als auch fiir
die zugrunde liegenden Komponenten.
Selbstverstandlich ist das Problem der
arbeitstaglichen Bereinigung des Brut-
toinlandsprodukts und seiner Kompo-
nenten keine neue Frage flr die empiri-
sche Konjunkturforschung (vgl. etwa Nier-
haus 1999). Das hier vorgeschlagene
strukturelle Zeitreihenmodell unterschei-
det sich von den Ublicherweise benutzten
Ansétzen (vgl. Deutsche Bundesbank
1991, Milller-Krummbholz 1999, Strohm
1986) vor allem dadurch, dass alle Kom-
ponenten einer Zeitreihe (Trend, Kon-
junktur, Saison, Arbeitstageeffekt, usw.)
simultan geschétzt werden und damit eine
interne Konsistenz der Modellergebnisse
gewdhrleistet ist. In den anderen Verfah-
ren wird meist der Arbeitstageeffekt
getrennt von der Ermittlung der anderen
Komponenten bestimmt, und es wird oft
eine Reihe von Ad-hoc-Modifikationen
vorgenommen (vgl. beispielsweise Ml-
ler-Krummholz 1999 zur Behandlung der
Abschaffung des 17. Juni und des BuB-
tags als Feiertage).

Ein strukturelles Komponenten-
modell fiir das reale BIP

Der hier gewahlte Modellansatz beruht auf
der alten Idee, dass man eine beobach-
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tete Zeitreihe in unbeobachtete Komponenten zerlegen kann,
die 6konomisch begriindbar und interpretierbar sind. Im Fol-
genden wird eine additive Zerlegung der logarithmierten Wer-
te des realen Bruttoinlandsprodukts (y,) in die Komponen-
ten Trend (7,), Konjunktur (C,), Saison (S,), Arbeitstageeffekt
(Dy) und lrregulare (1,) vorgenommen:

(1) »=L+C+S5+D+1

Um eine sinnvolle und zuverldssige Zerlegung zu erzielen,
missen die einzelnen Komponenten plausiblen A-priori-
Annahmen genligen. So sollte der Trend ein relativ stetiges
langfristiges Wachstum beschreiben kénnen, ohne dass aber
von vornherein gelegentliche Niveauspriinge oder Anderun-
gen der langfristigen Wachstumsrate ausgeschlossen wer-
den. Ebenso solite das Modell eine variable Saisonfigur zulas-
sen und die Konjunkturkomponente so flexibel spezifizieren,
dass sie 6konomisch begriindete Vorstellungen Uiber die Inten-
sitét und Dauer von Konjunkturzyklen reproduzieren kann. Ein
geeigneter Modellrahmen wurde in der statistisch-6kono-
metrischen Literatur in Form der so genannten strukturellen
Zeitrehenmodelle entwickelt (vgl. beispielsweise Harvey 1989,
Pauly 1996), die in der deutschen empirischen Konjunktur-
forschung bisher aber kaum angewandt wurden (flr erste
Ansétze vgl. Flaig 2000, Flaig/Plotscher 2000). Deshalb wird
im Folgenden ein Grundmodell dieses Ansatzes erldutert, das
auch der empirischen Analyse zugrunde liegt.

Die Trendkomponente T, beschreibt das langfristige Wachs-
tum der Okonomie und kann auch als Potentialoutput inter-
pretiert werden. Sie wird wie folgt spezifiziert:

(2) T.: =?l'-l +i“.--| +}’1 DT;‘*-&‘:

Der Trend in einer Periode ¢ ist gleich dem Trendwert in der
Vorperiode t1plus der Wachstumsrate des Potentials p,_;
plus einem deterministisch und einem stochastisch model-
lierten Niveaueffekt. DT, ist eine Dummy-Variable, die ent-
weder den Wert O oder 1 annimmt, und &, ist eine Zufalls-
variable mit Erwartungswert 0 und Varianz o2. Ist , tiber
die Zeit konstant und DT, sowie gimmer gleich 0, erhalten
wir den restriktiven Spezialfall eines deterministischen linea-
ren Trends. Setzt man DT, in einer bestimmten Periode auf
den Wert 1, erhoht sich das Niveau des Trends ab dieser
Periode permanent um den Wert ;. Diese Sprungfunktion
verwenden wir, um im Jahre 1991 den Ubergang von den
westdeutschen auf die gesamtdeutschen Daten zu model-
lieren. €, schiieBlich steuert »zuféllige« Niveauverschiebun-
gen, die durch permanent wirkende Produktivitatsschocks
und dergleichen erzeugt werden kénnen.

Die Wachstumsrate des Trends wird ebenfalls rekursiv de-
finiert:

(3) -uf = .ui—l +;V2DD' + 4::

DD, ist eine Dummy-Variable mit den méglichen Werten 0
und 1. Ist DD in einer bestimmten Periode gleich 1, dndert
sich p ab dieser Periode permanent um den Wert v,, und
der Trend hat an dieser Stelle einen »Knicks. Dieser Ansatz
wird hier dazu benutzt, die permante Reduktion der langfri-
stigen Wachstumsrate durch den ersten Olpreisschock 1973
aufzufangen. Die Zufallsvariable & mit Erwartungswert 0 und
Varianz % misst unbeobachtete weitere Effekte auf die lang-
fristige Wachstumsrate p. Sind DD,und &, immer gleich 0O,
erhalten wir den Spezialfall einer konstanten langfristigen
Wachstumsrate.

Die Konjunktur- oder Zykluskomponente C, beschreibt die
mehrjéhrigen Schwankungen der Produktion um den lang-
fristigen Trend. Diese Komponente wird als ein stationérer
autoregressiver Prozess der Ordnung p modelliert:

(4) C.- = @ICr—l +@,0, +”'¢"pCt—p +a,

Dabei ist o, ein konjunktureller Schock, der durch autono-
me Nachfragednderungen, geld- oder fiskalpolitischen Maf3-
nahmen, Wechselkursanderungen usw. erzeugt wird, Sta-
tistisch wird w, als eine Zufallsvariable mit Erwartungswert O
und Varianz 2, modelliert. Die stochastische Differenzen-
gleichung (4) beschreibt den Transmissionsmechanismus,
wie sich ein solcher Schock in den Folgeperioden Uber ver-
schiedene Multiplikator- und Akzeleratoreffekte auf die Kon-
junktur auswirkt. Wie aus der Zeitreihentheorie bekannt ist,
koénnen autoregressive Prozesse (quasi-)zyklisches Verhal-
ten erzeugen, wie es fur die Modellierung der Konjunktur-
komponente notwendig ist.

Die Grundidee fur die Modellierung der Saisonkomponente
§, geht davon aus, dass (bei Quartalsdaten) die saisonalen
Effekte sich Uber vier aufeinanderfolgende Perioden zu Null
addieren. Dieser Ansatz wird durch einen zusatzlichen Stér-
term so erweitert, dass eine variable Saisonfigur méglich
wird. Wir erhalten damit das folgende Entwicklungsgesetz
fUr die Saison:

(5) S.- =% Sf—] + S.--z * Sr—3)+ 7 s

wobei 1, eine Zufallsvariable mit Erwartungswert O und Vari-
anz o3 ist.

Den Arbeitstageeffekt D, modellieren wir als eine Funktion
der Arbeitstage A, im betreffenden Quartal:

6) D,=aln(4,/4),

wobei A die durchschnittliche Zahl der Arbeitstage pro Quar-
tal ist. Da der Ausdruck In(A:/ A) um 0 schwankt, sichert
die Spezifikation (6) approximativ, dass sich der Arbeitsta-
geeffekt Uber den gesamten Untersuchungszeitraum zu O
addiert. Da D, ein saisonales Muster aufweist, misst S, nur

53. Jahrgang - ifo Schnelldienst 22-23/2000
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noch die saisonalen Effekte, die nicht durch Schwankungen
der Zahl der Arbeitstage verursacht werden.

Die Irreguiéire I, enthalt schlieBlich alle die einmaligen Effek-
te, die nur in der laufenden Periode wirken. Dazu gehoren
beispielsweise Streiks oder auBergewohnliche Witterungs-
bedingungen. Wir modellieren die Irregulére hier als eine
Zufallsvariable u«, mit Erwartungswert O und Varianz o2,

Damit ist das Modell vollstandig spezifiziert. FUr gegebene
Startwerte der Komponenten T, i, .S und C in den Vor-Sam-
ple-Perioden und gegebene Modellparameter (y, ¢, 62 usw.)
kénnen mit Hilfe des sogenannten Kalman-Filters aus der
beobachteten Zeitreihe y, Schatzwerte flir die unbeobach-
teten Komponenten extrahiert werden (vgl. dazu Harvey
1989). Dabei unterscheidet man zwischen gefilterten Wer-
ten, flr die jeweils nur die Information bis zu einer bestimm-
"ten Periode herangezogen wird, und geglétteten Werten, flr
die der gesamte Datensatz verwendet wird. Die Modellpa-
rameter werden mit Hilfe eines Maximum-Likelihood-Schét-
zers so bestimmt, dass — grob gesprochen — die Varianz des
Prognosefehlers fur die beobachtete Variable y, tiber die
gesamte Untersuchungsperiode minimiert wird.

Da dieser Ansatz auf einem vollstandig spezifizierten 6ko-
nometrischen Zeitreihenmodell beruht, hat er den groBen
Vorteil, dass anhand der Ex-post-Prognosefehler die Qua-
litat der Spezifikation Uberpriift werden und gegebenenfalls
Modifikationen vorgenommen werden kénnen.

Ein weiterer Vorteil ist auch in der Flexibilitét des Ansatzes
zu sehen. Wie bereits diskutiert, kénnen beispielsweise deter-
ministische oder stochastische Trends modelliert werden,
eine variable Saisonfigur ist moglich, und es kénnen A-pri-
ori-Informationen Uber verschiedene Formen von AusreiBern
mit Effekten auf Niveau und Wachstumsrate beriicksichtigt
werden. Ist das Modell geschétzt und hat es die Spezifika-
tionstests bestanden, liefert es auch unmittelbar die inner-
halb der Modellklasse optimale Prognosefunktion fir die
zukiinftige Entwicklung der beobachteten Variablen v.

Empirische Ergebnisse fiir das Brutioinlands-
produkt

Die empirische Analyse verwendet die logarithmierten Wer-
te des realen Bruttoinlandsprodukts vom ersten Quartal 1964
bis zum vierten Quartal 1999. Bis einschlieBlich des vierten
Quartals 1990 handelt es sich um die Werte fir West-
deutschland, ab dem ersten Quartal 1991 werden die Zah-
len fiir Gesamtdeutschland herangezogen (Quelle: DIV, Vier-
teljahrliche Volkswirtschaftliche Gesamtrechnung; Statisti-
sches Bundesamt, Fachserie 18).
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Die Daten fir die Anzahl der Arbeitstage sind vom DIW
berechnet und sind identisch mit denen, die auch der
Gemeinschaftsdiagnose der Wirtschaftsforschungsinstitu-
te zugrunde liegen.

Im ersten Quartal 1991 ergibt sich ein Sprung in der Zeit-
reine flr das Bruttoinlandsprodukt, der auBer auf die erwéhn-
te Gebietsstandsanderung auch auf eine andere Preisbasis
(vom Basisjahr 1991 auf 1995) und den Ubergang auf das
Européische System Volkswirtschaftlicher Gesamtrechnun-
gen (ESVG 1995) zurlickzuflihren ist. Dieser Niveausprung
wird im Modell durch eine Trend-Dummy DTy, im ersten
Quartal 1991 aufgefangen.

Wie bereits erlautert, hat das Modell bei der Spezifikation
der Komponenten eine Reihe von Freiheitsgraden. In aller
Kirze soll die Spezifikationssuche bis zum endgliltigen
Modell erlautert werden. Zum ersten hat sich bei allen plau-
siblen Spezifikationen herausgestellt, dass die Varianz des
zufalligen Niveauschocks g, (val. Gleichung (2)) immer O war.
Die Varianz des Wachstumsschocks &, (vgl. Gleichung (3))
war zunachst signifikant positiv, wurde aber ebenfalls 0, wenn
man durch eine Wachstumsraten-Dummy D T;., in der Peri-
ode 1973:4 eine permanente Reduktion der langfristigen
Wachstumsrate nach dem ersten Olpreisschock zulésst.
Durch diese deterministische Modellierung verbessern sich
die Modelleigenschaften sehr stark. Der Trend kann damit
als eine deterministische Funktion der Zeit mit einem Knick
an der Jahreswende 1973/74 und einem Sprung im ersten
Quartal 1991 (Gebietsstandsénderung) dargestellt werden
(vgl. Abb. 1). SchlieBlich wurde nach einer Suche Uber ver-
schiedene Werte des Parameters p in Gleichung (4) die opti-
male Ordnung des autoregressiven Prozesses flr die Kon-
junkturkomponente auf 2 gesetzt,

Die Schatzergebnisse des Modells finden sich im Anhang
und sollen hier nur hinsichtlich weniger Aspekte kurz kom-
mentiert werden. Der Verlauf der Trendkomponente ist neben
den Originaldaten in Abbildung 1 wiedergegeben. Die
Wachstumsrate des Potentialoutputs betragt bis zum Jah-
re 1973 4,1%, ab dem Jahre 1974 2,1%. Das ist ein gewal-
tiger Rlickgang (das Produktionspotential wére bei der alten
Wachstumsrate jetzt Uber 60% hdher); er weist darauf hin,
dass alle Modelle, die implizit oder explizit eine konstante
langfristige Wachstumsrate unterstellen, fehlspezifiziert sind.
Die saisonale Komponente (vgl. Abb. 2) hat eine variable
Figur mit einer Uber die Zeit abnehmenden Amplitude. AuBer-
dem tritt ab Mitte der siebziger Jahre im dritten Quartal ein
Riickgang der Produktion auf, der friiher nicht zu beobachten
war. Die geschétzte Konjunkturkomponente (vgl. Abb. 3)
ist mit den gangigen A-priori-Vorstellungen kompatibel. Aus
den geschéatzten Parametern des autoregressiven Prozes-
ses lasst sich errechnen, dass die (theoretische) Dauer eines
Konjunkturzyklus ungeféhr 10,5 Jahre betragt. Fast das-
selbe Resultat erzielt man auch, wenn man mit Jahresda-
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Abb. 1 ten das Bruttoinlandsprodukt von 1950
BIP und Trendkomponente bis 1999 analysiert (vgl. Flaig 2000). Der
geschatzte Parameter flr den Arbeitsta-
7.0 geeffekt besagt schlieBlich, dass eine um

1% hohere Zahl von Arbeitstagen in
einem Quartal (das entspricht absolut
ungefahr 0,7 Tagen) das Bruttoinlands-
produkt um 0,3% erhdht.

6,8

6,6

Schlussfolgerungen fiir die
aktuelle Konjunkturdiagnose
und -prognose

Nachdem das Modell mit Daten bis
einschlieBlich viertem Quartal 1999
Quelle: BIP: Statistisches Bundesamt, Trend: Eigene Berechnungen, geschatzt wurde, lassen sich unter Vor-
gabe der Arbeitstage Prognosen fiir die
Jahre 2000 und 2001 erstellen (flr die

65 68 m 74 77 80 83 86 89 92 95 98 01

Abb. 2 .
Prognose mit strukturellen Komponen-
‘ Saisonale Komponente tenmodellen vgl. Harvey 1989). Zunéchst
wird in Abbildung 4 fir den Zeitraum von
0,06 1992 bis 2001 der Verlauf der mit dem
0.04 Modell geschatzten und flr die Jahre
2000/2001 prognostizierten Konjunk-
0,02 f turkomponente (der sogenannte »QOut-
0,00 put gap«) sowie die Wachstumsrate der
{ | »glatten« Komponente (Trend plus Kon-
B junktur) dargestelit. Deutlich ist zu sehen,
0,04 dass seit dem sehr hohen Stand 1991

sich Uber fast acht Jahre eine standige

-0,06

Verschlechterung der konjunkturellen
-0,08 Komponente ergeben hat, die nur durch
0,10 einige schwache Gegenbewegungen

65 68 71 74 77 80 83 86 89 92 95 98 kurzzeitig unterbrochen wurde. Der Tief-
punkt der Konjunkiur wurde im zweiten
Quartal 1999 erreicht. Die Prognose flr
die beiden folgenden Jahre lasst end-

Quelle: Eigene Berechnungen.

Abb. 3 lich einen Aufschwung erwarten, der all-
Konjunkturkomponente méhlich zu einer Annédherung des Brut-
toinlandsprodukts an das Potential fihrt.
0,06 Prognosen Uber acht Quartale mit Hilfe
von univariaten Modellen sind jedoch
0,04 immer mit einer gewissen Vorsicht zu

interpretieren.

0,02

0,00 An dieser Stelle soll vor allern darauf hin-
gewiesen werden, dass das Modell flr
0,02 die Prognose nur die Entwicklung des
BIP wahrend der letzten Quartale be-
0,04 nutzt. Zusétzliche Informationen wie zum
Beispiel der starke Anstieg der Exporte,
-0,06 der positive Verlauf des ifo Konjunktur-
o % A M W O &8 98 8 2 8 8 klimas oder mogliche Vorzieheffekte bei
Quelle: Eigene Berechnungen, den Investitionen aufgrund der geplan-
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Abb. 4
Konjunktur und Wachstumsrate der glatten Komponente

sie im ersten Quartal um 2,7% hdher war.
Ein zutreffenderes Bild geben die beiden

letzten Spalten, aus denen bis zum Jah-
resende sogar eine leichte Erhdhung der

0,06
~— Kanjunkturkomponente Wachstumsraten der »eigentlichen« Kon-
— Wachstumsrate junktur- und Trendkomponenten zu erse-
0,04 ~mFInoe hen ist. Im Jahresdurchschnitt progno-

0,02

0,00

-0,02

92 93 94 95 96 97 98 99

Quelle: Eigene Berechnungen.

ten Steuerreform sind damit nicht berticksichtigt. Zieht man
auch diese Faktoren in Betracht, kann das Wachstum in den
nachsten Quartalen durchaus hoher ausfallen.

In der Tabelle werden drei verschiedene Prognosen darge-
stellt. Die erste ist die prognostizierte Wachstumsrate des
realen BIP gegeniiber dem entsprechenden Vorjahresquar-
tal (unbereinigt), die zweite eine »arbeitstagebereinigte«, bel
der der Arbeitstageeffekt w, - 0,315 (mit w, der Verande-
rungsrate der Arbeitstage gegenlber dem Vorjahresquartal)
abgezogen wurde. Die dritte Prognose basiert auf der Sum-
me der geschatzten und prognostizierten Werte der Trend-
und Konjunkturkomponente (die so genannte »glatte Kom-
ponente«).

Der Unterschied zwischen der zweiten und dritten Metho-
de besteht darin, dass bei der arbeitstagebereinigten Pro-
gnose der Veranderungsraten flr das Jahr 2000 von den
tatsachlichen Werten des Jahres 1999 ausgegangen wird,
bei der letzten Methode flr alle Jahre geschatzte Werte flr
die Trend- und Konjunkturkomponente verwandt werden.

Wie man der ersten Zeile der Tabelle entnehmen kann, hat
das Modell die tatséchlich beobachtete Wachstumsrate des
ersten Quartals fast genau getroffen. Die relativ hohe Wachs-
tumsrate von 3,3% ist also keine positive Uberraschung,
sondern aus der bereits in den letzten Quartalen angeleg-
ten endogenen konjunkturellen Aufwéartsbewegung und dem
Arbeitstageeffekt von 0,8 Prozentpunkten zu erklaren.

Legt man flr die Interpretation der konjunkturellen Ent-
wicklung die direkten unbereinigten Prognosen zugrunde,
hat man den Eindruck, dass gegen Ende des Jahres 2000
ein Konjunkturabschwung bevorsteht. Dabei ist aber zu
berticksichtigen, dass im vierten Quartal 2000 die Zahl der
Arbeitstage um 3,8% niedriger ist als im Vorjahr, wéhrend
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stiziert das Modell eine Wachstumsrate
von ca. 2,5%, die einer arbeitstagebe-
reinigten Rate von 2,8% entspricht. FUr
das Jahr 2001 wird zwar ein leichter
Riickgang der Wachstumsrate des rea-
len BIP prognostiziert; sie liegt aber
immer noch deutlich Uber der Wachs-
tumsrate des Potentials und indiziert
damit eine weitere Verbesserung der kon-
junkturellen Lage.

00 01

Bis jetzt wurden die Prognosen unter der
Annahme berechnet, dass Beobachtungsdaten nur bis
einschlieBlich dem letzten Quartal 1999 zur Verfligung ste-
hen. Da der Prognosefehler des Modells fiir das erste Quar-
tal 2000 aber praktisch Null war, gibt es keine Veranlassung,
die weiteren Prognosen zu revidieren (dies zeigt auch eine
Schatzung des Modells mit den Daten bis einschlieBlich
erstem Quartal 2000 und anschlieBender neuer Prognose).
Innerhalb der gewahlten Darstellungsgenauigkeit bleiben die
in der Tabelle angegebenen Prognosen auch nach Kennt-
nis der Daten fUr das erste Quartal 2000 praktisch unver-
andert.

Einige Schlussbemerkungen

Die Analyse hat gezeigt, dass strukturelle Zeitreihenmodel-
le in der Lage sind, interessante Eigenschaften einer Zeit-

Prognostizierte Wachstumsraten des Bruttoinlands-
produkts gegeniiber Vorjahresquartal (in %)
Trend plus

Unbereinigt” Bereinigt® Konjunktur®
2000 : 1 3.3 2,4 25
2000:2 2.4 28 2.7
2000:3 2,5 29 28
2000 : 4 1,6 29 2.8
Jahres-
durchschnitt 25 28 2.7
2001 :1 24 2.7 27
2001:2 26 2.7 2.7
2001 :3 25 2.6 26
2001 : 4 25 2.5 25
Jahres-
durchschnitt 25 2,6 26
* Wachstumsrate fir »Originalwerte« des BIP. - Wachstumsrate fiir
arbeitstaglich bereinigtes BIP. — ¥ Wachstumsrate fiir »glatte Kom-
ponentes.

Quelle: Eigene Berechnungen.
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reihe zu identifizieren. Simultan werden Produktionspoten-
tial, Konjunktur, Saison- und Arbeitstageeffekte geschatzt.
Die Flexibilitat des Modells hat den Preis, dass der Spezifi-
kations- und Schatzaufwand im Vergleich zu vielen ande-
ren Methoden relativ hoch ist. Der Vorteil einer in sich kon-
sistenten Modellierung mit den sich daraus ergebenden viel-
faltigen Testmoglichkeiten ist aber meines Erachtens sehr
hoch einzuschatzen.

Betont werden soll aber die eigentlich selbstverstandliche Tat-
sache, dass eine Analyse, die nur eine einzelne Zeitreihe ver-
wendet, eine detalllierte Konjunkturdiagnose und Prognose
nicht ersetzen kann, Ob man mehr auf Erfahrung und in-
formelle Methoden oder auf formalisierte interdependente
Modelle setzt, in beiden Fallen wird die Einbeziehung zusatz-
licher Informationen aus der amtlichen Statistik (zum Bei-
spiel Auftragseingange, Exporte, usw.) oder aus Umfragen
(wie zum Beispiel dem ifo Konjunkturtest) die Prognosege-
nauigkeit im Allgemeinen erhéhen. Flr die Isolierung von
eigentlich nicht interessierenden, flr die weiteren Konjunk-
turanalysen aber wichtigen Komponenten wie Saison- und
Arbeitstageeffekt sind aber immer bestimmte formale Zeit-
reihenmodelle ndtig. Neben der in dieser Arbeit gezeigten Fle-
xibilitat haben strukturelle Zeitreihenmodelle eine Reihe wei-
terer Vorteile. So kdnnen sie relativ einfach flir eine simultane
Analyse mehrerer Zeitreihen erweitert werden (flr eine Ana-
lyse von Konjunktur und Geschéftslage des ifo Konjunktur-
tests vgl. Flaig/Plotscher 2000; fur eine Untersuchung der
Zusammenhange zwischen Konjunktur, Arbeitslosigkeit und
Inflation vgl. beispielsweise Apel/Janson 1999, Gerlach/Smets
1998, Orlandi/Pichelmann 2000). Das Konzept gemeinsamer
Trends und gemeinsamer Zyklen spielt dabei eine wichtige
Rolle. Damit lasst sich beispielsweise analysieren, ob zwi-
schen verschiedenen Landern eine Synchronisation des Kon-
junkturzyklus stattfindet. Strukturelle Zeitreihenmodelle las-
sen sich einfach auch um andere Effekte (zum Beispiel Wet-
tereinfliisse) erweitern, kurzfristige Datenrevisionen lassen sich
in das Modell einbauen, oder es lassen sich Daten mit un-
terschiedlicher Beobachtungsperiodizitat (zum Beispiel mo-
natliche Auftragseingénge und Quartalsdaten flr das BIP)
optimal miteinander kombinieren. Strukturelle Komponen-
tenmodelle kénnen eine niitzliche Erganzung im Instrumen-
tenkasten der Konjunkturanalytiker werden.
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Anhang: Schéatzergebnisse

Das geschétzte Modell 1aBt sich in den folgenden Glei-
chungen zusammenfassen (in Klammern unter den Para-
metern der t-Wert):

Trend
Niveat: L=T.,+p.,+0241 DT,
(25,0)
Wachstumsrate: ~ * = #17 00049 Dk
(7.2)
Saison S, =S + 5, +5,5)+7,
Var (i) =1,85-10"8
(6.8)
Konjunktur
C, =1,621C, ,-0,671C, , +w,
(18,0) (7.6)
Var (@,) = 12,3710
(7.1)
Arbeitstagekomponente
D,=0315In(4,/4)
(6,3)
Irregulére
'{! e ui’
Var (u,)=3,1-107
(0,2)
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Realeinkommen im neuen Europaischen System
Volkswirtschaftlicher Gesamtrechnungen

Das Statistische Bundesamt hat mit der Umstellung auf das Europaische System Volkswirtschaftlicher Gesamt-
rechnungen (ESVG '95) zum ersten Mal Angaben zur Entwicklung der gesamtwirtschaftlichen Realeinkommen in
das laufende Verdffentlichungsprogramm aufgenommen. Der vorliegende Beitrag vermittelt einen Uberblick
Uber die verschiedenen Berechnungsmdglichkeiten. Ferner wird ein Ausblick auf die voraussichtliche Entwick-
lung der Realeinkommen in Deutschland fiir das laufende Jahr gegeben.

Preisbereinigung versus Preisniveaubereinigung

Im bisher gultigen internationalen System Volkswirtschaft-
licher Gesamtrechnungen wie auch im deutschen VGR-
System war die Darstellung von RealgréBen auf Angaben
in konstanten Preisen beschrankt.” Nachgewiesen wurden
in konstanten Preisen Waren- und Dienstleistungsstrome
sowie daraus abgeleitete SaldengréBen, wie die Wert-
schopfung, der AuBenbeitrag oder das Bruttoinlands-
bzw. das Bruttosozialprodukt (Preisbereinigung).2 Nach
dem ESVG'95 konnen in der amtlichen Statistik nun zu-
satzlich auch Realeinkommen ausgewiesen werden, d.h.
EinkommensgréBen zu einem konstant gehaltenen Preis-
niveau (Preisniveaubereinigung).s

Die herkémmliche Preisbereinigung von WertgréBen ge-
schieht dadurch, daB Aggregate in laufenden Preisen
(z.B. die privaten Konsumausgaben) mit speziellen Preis-
indizes deflationiert werden, die die jeweiligen Preisénde-
rungen der untersuchten Waren und Dienstleistungen
widerspiegeln. Als Ergebnis dieser Prozedur erhalt man
Mengenaggregate (Volumina), die in Preisen eines festen
Basisjahrs ausgedrickt sind.4 Bei der Preisniveauberei-
nigung von EinkommensgréBen oder anderen finanziel-
len Werten (z.B. Ersparnis) geht es dagegen darum, die
reale Kaufkraftentwicklung anhand eines Warenkorbs zu
ermitteln, fUr den das Einkommen Ublicherweise ausge-
geben wird. Formal geschieht die Preisniveaubereini-
gung dadurch, daB das Einkommen mit dem Preisindex
dieses Warenkorbs deflationiert wird. Als Ergebnis erhalt

Vgl. United Nations, Manual on National Accounts at Constant Prices,
Statistical Papers, Series M, No. 64, New York, 1979, S. 6 ff.

Daneben werden auch einzelne BestandsgréBen (wie das Anlagever-
mdgen) sowie einige Nicht-Glterstréme (z.B. die grenztiberschreiten-
den Erwerbs- und Vermdégenseinkommen) in konstanten Preisen aus-
gewiesen. Vgl. H. Litzel, Realeinkommen in den Volkswirtschaftlichen
Gesamtrechnungen, in: Wirtschaft und Statistik, 2/1987, S. 115.

3 Angaben zur Entwicklung ausgewéhlter Realeinkommen in Deutsch-
land wurden bisher u.a. vom ifo Institut, der Deutschen Bundesbank
und vom Sachverstandigenrat vorgelegt.

Bezeichne W(t) = X, q(t)p(t) ein Wertaggregat im Jahr t, das sich aus
den Mengen q(t) bewertet zu jeweiligen Preisen p(t) ergibt. Das (Volu-
men-)Aggregat WR(t) = X q(t)p(0) in Preisen des Basisjahrs O erhélt
man durch die Deflation der WertgréBe W(t) mit dem Paasche-Preisin-
dex IP®t)= Y. pt)q(t)/ X p(0)q(t). Es gilt: WR(t) = W) / IP®) = X q(t)p(0).
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man Realwerte des Einkommens (Realeinkommen) zu ei-
nem konstant gehaltenen Preisniveau.> Real bedeutet
hier, daBB der Wertverlust des Geldes infolge von Preisni-
veausteigerungen herausgerechnet ist. Weil kein Waren-
korb fur alle Verwendungszwecke des Einkommens glei-
chermaBen optimal ist, wurde im bisherigen VGR-Sy-
stem von einem Nachweis der Realeinkommen Abstand
genommen.6

Um welche Einkommen geht es?

Im Prinzip kénnen bei der Berechnung von Realeinkom-
men alle Einkommensarten zugrunde gelegt werden. Zen-
trales Einkommen in der Volkswirtschaftlichen Gesamt-
rechnung ist das verfligbare Einkommen in der Volkswirt-
schaft, das von Inlandern (private Haushalte, Unterneh-
men und Staat) fir Konsum und Sparen verwendet wer-
den kann. Auf der gesamtwirtschaftlichen Ebene, die flr
die vorgelegten Berechnungen des Statistischen Bundes-
amts maBgeblich ist, erhdlt man das verflgbare Einkom-
men aus der folgenden Ableitung:

Bruttoinlandsprodukt

+ Saldo der Primareinkommen aus der Ubrigen Welt

= Bruttonationaleinkommen

+ Saldo der laufenden Ubertragungen aus der (brigen
Welt

— Abschreibungen

= Verflgbares Einkommen in der Volkswirtschaft.

5 Das Realeinkommen ER(t) entspricht demjenigen Einkommen, daB3 im
Basisjahr O zu Preisen p(0) den Kauf der gleichen Mengen q erlaubt wie
ein Einkommen E(t) im Berichtsjahr t zu Preisen p(t) (kaufkraftgleiches
Einkommen). Wird z.B. mit dem Einkommen E(t) das k-fache der Men-
gen q gekauft, d.h. gilt E(t) = k X p(t)g, so folgt fir das — mit dem Preis-
index X, p(t)g / X p(0)q deflationierte — Realeinkommen ER(t): ER(t) =
kX p)q]/ [X pt)g/ X p(0)q] = k X p(0)q. Zur Preisniveaubereinigung
sollten generell Laspeyres-Indizes mit konstantem Warenkorb benditzt
werden. Weil es diese auf der gesamtwirtschaftlichen Ebene nicht gibt,
mdussen deshalb ndherungsweise die »verpaaschten Preisindizes« der
Verwendungsaggregate des Inlandsprodukts herangezogen werden.
Vgl. dazu W. Neubauer, Preisstatistik, Mdnchen, 1996, S. 115 ff.

Vgl. United Nations, Manual on National Accounts at Constant Prices,
a.a.0., S. 7f.
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Das Bruttoinlandsprodukt (BIP) entspricht der Summe
aller im Inland entstandenen Einkommen (Bruttoldhne
und -gehdlter einschlieflich Arbeitgeberbeitrage, Be-
triebstiberschisse, Selbstandigen- und Vermogensein-
kommen) unter Hinzurechnung der Abschreibungen so-
wie der Produktions- und Importabgaben abzuglich der
Subventionen. Werden die von Inlandern aus dem Aus-
land zuflieBenden Arbeitnehmerentgelte und Vermo-
genseinkommen (einschlieBlich Subventionen) hinzuge-
rechnet und die ans Ausland abflieBenden Priméarein-
kommen (einschlieBlich Produktions- und Importabga-
ben) abgezogen, so gelangt man zum Bruttonational-
einkommen. Es ist gleich der Gesamtsumme aller von
Inlndern bezogenen Arbeitnehmerentgelte, Unterneh-
mens- und Vermogenseinkommen, wiederum unter Be-
ricksichtigung der Abschreibungen sowie des Saldos
aus Produktions- bzw. Importabgaben und Subventio-
nen. Wird dem Bruttonationaleinkommen der Saldo der
laufenden Ubertragungen mit dem Ausland hinzuge-
rechnet (die Ubertragungen der inlandischen Sektoren
saldieren sich gegenseitig), so erhélt man nach Abzug
der Abschreibungen das verflgbare Einkommen in der
Volkswirtschaft.

Zwei Methoden zur Berechnung der Realeinkommen

1. Die Realwertmethode

Nach der Realwertmethode? erhélt man das real verfliigba-
re Einkommen, indem in der vorstehenden Ableitung alle
nominalen EinkommensgréBen durch ihre entsprechen-
den Realwerte ersetzt werden:

Realwert des Bruttoinlandsprodukts

+ Realwert des Saldos der Primareinkommmen aus der
ubrigen Welt

= Realwert des Bruttonationaleinkommen

+ Realwert des Saldos der laufenden Ubertragungen aus
der Ubrigen Welt

— Realwert der Abschreibungen

= Realwert des verfligbaren Einkommens.

Die Realwerte selbst ergeben sich durch Deflationierung
aller Nominaleinkommensgréen mit einem einheit-
lichen, exogen gegebenen Preisindex, der den Geldwert-
verlust zum Ausdruck bringt. Dabei sollte die Preisent-

7 In der Literatur existiert fir die dargestellte Methode keine einheitliche
Namensgebung. Hier wird sich dem von Kalmbach und Staroske ver-
wendeten Begriff angeschlossen. Vgl. P Kalmbach, U. Staroske, Zur
Realitat realer Wachstumsraten, in: Wirtschaftsdienst, /1996, S.263
und W. Neubauer, Preisstatistik, a.a.O., S. 120 ff.
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wicklung anhand eines mdglichst umfassenden »repra-
sentativen« Warenkorbs gemessen werden, der die
Struktur der Waren- und Dienstleistungskaufe wieder-
gibt, fir die das gesamtwirtschaftliche Einkommen aus-
gegeben wird. Allgemein hat sich im System of National
Accounts (SNA) als Indikator fur die Geldwentwertung
der Preisindex fur die letzte inléndische Verwendung von
Waren und Dienstleistungen durchgesetzt. Dieser Index
reprasentiert die Preisentwicklung aller Konsum- und In-
vestitionsguter, die von privaten Haushalten, Unterneh-
men und vom Staat gekauft werden.8 Die Ergebnisse
dieser Vorgehensweise fUr das real verflgbare Einkom-
men in der Bundesrepublik finden sich in Tabelle 1.

Von quantitativ besonderer Bedeutung ist naturgeman der
Realwert des Bruttoinlandsprodukts. Wird der Preisindex
fUr die letzte inlandischen Verwendung als genereller Defla-
tor flr das nominale Bruttoinlandsprodukt verwendet, so
unterscheidet sich der Realwert des BIP vom herkdmmlich
berechneten Bruttoinlandsprodukt in konstanten Preisen
gerade um den sog. Terms-of-Trade-Effekt.9 Dieser Effekt
gibt an, um welchen Realeinkommensbetrag sich eine
Volkswirtschaft besser (schlechter) stellt, wenn die Relati-
on von Exportpreisen zu Importpreisen (Terms of Trade)
steigt (sinkt). Verbessern sich z.B. die Terms of Trade, d.h.
steigen die Exportpreise stérker als die Importpreise, so
muf weniger exportiert werden, um die gleiche GUtermen-
ge zu importieren. Bei unverdndertem Produktionsvolu-
men koénnen also zusatzliche Giter im Inland konsumiert
oder investiert werden. Parallel dazu steigt das inlandische
Realeinkommen Uber hdhere Unternehmensgewinne
und/oder niedrigere Inlandspreise. Die Anderungen in der
Preisrelation von Exporten zu Importen wirken sich auf die
inlandischen Realeinkommen um so starker aus, je groBer
die auBenwirtschaftliche Verflechtung einer Volkswirtschaft
ist. Terms-of-Trade-Effekte werden im herkémmlich be-
rechneten Bruttoinlandsprodukt zu konstanten Preisen
nicht erfa3t, weil hier das im Inland erstellte Produktions-
volumen ermittelt werden soll. Im Realwert des Bruttoin-
landsprodukts, der nach der Realwertmethode durch die
Deflationierung des nominalen BIP mit einem generellen
Preisindex ermittelt wird, werden dagegen Realeinkom-
mensgewinne bzw. -verluste aus Terms-of-Trade-Ver-

8 Vgl. Sachverstédndigenrat zur Begutachtung der gesamtwirtschaftli-
chen Entwicklung, Jahresgutachten 1984/1985, TZ 247.

9 In den VGR wird der Terms-of-Trade-Effekt allgemein als Differenz zwi-
schen dem Realwert des AuBenbeitrags (AuBenbeitrag in jeweiligen
Preisen deflationiert mit einem einheitlichen Preisindex) und dem Au-
Benbeitrag in konstanten Preisen berechnet. Bezeichnet man mit X die
nominalen Exporte, mit M die nominalen Importe, mit py den Preisindex
der Exporte, mit p,, den Preisindex der Importe und mit p einen generel-
len Preisindex, so ergibt sich der Terms-of-Trade-Effekt gemas:
T'=(X=MVp - (Xpx=M/p,,).

Vgl. United Nations, Systems of National Accounts, New York, 1993, S.
404 bzw. Eurostat, Europédisches System Volkswirtschaftlicher Ge-
samtrechnungen (ESVG 1995), Luxemburg, 1996, S. 257.
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schiebungen bertcksichtigt.’© MaBgeblich hierfir ist, daB
bei der Preisniveaubereinigung nicht alle Preiseffekte der
Inflation neutralisiert werden. Erhalten bleiben einkom-
menswirksame Preisstruktureffekte, die sich z.B. daraus

19 Wird der Preisindex der letzten inléndischen Vierwendung als genereller
Deflator gewéhit, so ist der Terms-of-Trade-Effekt gleich der Differenz
von Realwert des BIP und BIP in konstanten Preisen. Das nominale BIP
ergibt sich als Summe von Konsumausgaben C, Bruttoinvestitionen IB
und Exporten X abztiglich der Importe M: BIP = C + IB + X - M. Das BIP
in konstanten Preisen errechnet sich aus: C/ps + IB/pjg + X/ox—M/py,;
wobei p.: Preisindex der Konsumausgaben, p,g: Preisindex der Brut-
toinvestitionen, py: Preisindex der Exporte, p,,: Preisindex der Importe.
Wird fiir die Deflationierung des BIP der Preisindex der letzten inlédndi-
schen Verwendung p,,, = (C + IB/(C/p¢ + I/pg) verwendet, so ist der
Realwert des BIP gleich dem Ausdruck: C/pg + I1B/pjg + (X=M)/p, . Da-
mit unterscheiden sich der Realwert des BIP und das BIP in konstanten
Preisen um den Faktor (X—M)/p,,,— (X/ox— M/p,,), was dem Terms-of-
Trade-Effekt (auf Basis des Preisindex f(ir die letzte inldndische Verwen-
aung p,,,) entspricht.

ergeben, daB sich die Preise flr ExportgUter anders bewe-
gen als die Preise fur Importguter.

Die deutsche Volkswirtschaft hat in den neunziger Jahren
durch die Veranderung der Terms of Trade nicht unerheb-
liche Realeinkormmensgewinne erzielen konnen. In diesem
Zeitraum sind die Exportpreise zumeist stérker gestiegen
bzw. schwécher gesunken als die Importpreise. Dies gilt
z.B. fur die Jahre 1992 bis 1995 sowie fur 1998 und 1999.
Teilweise gab es aber auch Terms-of-Trade-Verluste, so in
den Jahren 1996 bzw. 1997. Insgesamt Uberwogen in den
neunziger Jahren aber fUr Deutschland die Terms-of-
Trade-Gewinne (vgl. Tab. 2). Zu der Gesamtveranderung
des Realwerts des Bruttoinlandsprodukts im Zeitraum
1992 bis 1999 in Hohe von + 13,2% trug der Terms-of-
Trade-Effekt (auf Basis des Preisindex der inlandischen
Verwendung) immerhin 1,6 Prozentpunkte bei, was umge-

Tab. 1
Real verfiigbares Einkommen in der Volkswirtschaft nach der Realwertmethode
(in Preisen von 1995)
1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000
(s)
inMrd. DM
Realwert?
des Bruttoinlandsprodukts (l) 33941 33724 34537 35230 35458 35837 36796 37361 38242
des Saldos der Primareinkommen
aus der Ubrigen Welt (Il) 16,6 14,0 -14,1 -18,6 -15,8 -16,8 -29,3 -36,5 -354
des Bruttonationaleinkommens (ll1=I-+I) 3410,7 33865 34396 3504,4 3530,1 3566,9 3650,3 36996 3788,8
des Saldos der laufenden Transfers
aus der Ubrigen Welt (IV) -34,1 -39,1 -40,4 -32,7 -33,4 -35,5 -38,4 -37,1 -37,3
der Abschreibungen (V) 485,3 503,0 511,2 521,2 526,6 534,1 546,0 554,6 565,8
des verfligbaren Einkommens
(Realeinkommen; VI=llI+IV-V) 2891,3 28444 28830 29506 2970,1 2997,3 30659 31080 31857
nachrichtlich:
Bruttoinlandsprodukt in konstanten
Preisen 3421,0 33838 34632 35230 35496 3601,1 36786 37283 38279
Veranderungin % gegenlber dem Vorjahr
Realwert?
des Bruttoinlandsprodukts 2,8 - 0,6 2,4 2,0 0,6 1.1 2,7 1,5 2,4
des Saldos der Primareinkommen
aus der librigen Welt - 0.1 - 0.1 - 08 - 0.1 0,1 0,0 - 04 - 02 0,0
des Bruttonationaleinkommens 2,7 - 0,7 1,6 1,9 0,7 1,0 2,3 1,4 2,4
des Saldos der laufenden Transfers
aus der Uibrigen Welt? 0,5 - 02 0,0 0,3 0,0 - 0,1 - 0,1 0,0 0,0
der Abschreibungen 50 3,7 1,6 1,9 1,0 1,4 2,2 1,6 2,0
des verfligbaren Einkommens
(Realeinkommen) 2,8 - 16 1,5 2,2 0,7 0,9 2,3 1,4 2,5
nachrichtlich:
Bruttoinlandsprodukt in konstanten
Preisen 2,2 - 11 2,3 1,7 0,8 1,5 2,2 1,4 2,7
Deflator des verfligbaren Einkommens® 4,5 3,2 2,4 1,7 1,1 1,2 0,5 0,8 0,9
(s) Schatzungen des ifo Instituts. — @ Nominale Werte deflationiert mit dem Preisindex fiir die letzte inlandische Verwendung (1995 = 100). - © Bei-
trag zur Verénderung des Realwerts des Bruttonationaleinkommens in Prozentpunkten. — © Beitrag zur Veranderung des Realwerts des verfiigba-
ren Einkommens in Prozentpunkten. — 9 Relation von nominal verfiigbarem Einkommen zu seinem Realwert; identisch mit dem Preisindex fiir die letz-
te inlandische Verwendung (1995 = 100). Abweichungen in den Summen durch Runden der Zahlen.

Quelle: Statistisches Bundesamt, Berechnungen und Schéatzungen des ifo Instituts.
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Tab. 2

Terms-of-Trade-Effekt auf Basis des Preisindex der letzten inlandischen Verwendung
(in Preisen von 1995)

1992 1993 1994

19956 1996 1997 1998 1999 2000

inMrd. DM
Realwert? des AuBenbeitrags (I) - 6,3 7,3 13,2 25,0 38,8 52,4 61,5 50,4 59,5
AuBenbeitrag in konstanten Preisen (Il) 20,6 18,7 22,7 25,0 42,6 69,8 60,5 42,6 63,1
Terms-of-Trade-Effekt® (lll=I-11) -26,9 -11,4 - 95 0,0 - 38 -17,4 1,0 7,8 - 3,6
Veréanderung in Mrd. DM gegentber dem Vorjahr
Realwert? des AuBenbeitrags - 08 13,6 5,9 11,8 13,9 13,5 9,2 -11,1 9,1
AuBenbeitrag in konstanten Preisen -18,5 - 19 41 2,2 17,7 27,1 - 92 -18,0 20,6
Terms-of-Trade-Effekt® 17,7 15,6 1,8 9,5 - 38 -13,6 18,4 6,8 -11,4

nachrichtlich:

Verénderung in % gegenuber dem Vorjahr

Terms-of-Trade-Effekt P9 0,5 0,5 0,1 0,3 - 0,1 - 04 0,5 0,2 - 03
Exportpreise 1,0 0,7 1,0 2,0 0,3 1,3 0,0 - 05 1,4
Importpreise - 12 - 12 0,6 0,7 0,7 2,7 - 2,0 - 1.2 2,5

punkten. Abweichungen in den Summen durch Runden der Zahlen.

(s) Schatzungen des ifo Instituts. — ¥ Nominaler AuBenbeitrag deflationiert mit dem Preisindex fiir die letzte inlandische Verwendung. - © Realwert
des AuBenbeitrags abzlglich AuBenbeitrag in konstanten Preisen. — © Beitrag zur Verdnderung des Realwerts des Bruttoinlandsprodukts in Prozent-

Quelle: Statistisches Bundesamt, Berechnungen und Schéatzungen des ifo Instituts.

rechnet 52,5 Mrd. DM (in Preisen von 1995) entspricht. Die
restlichen 11,6 Prozentpunkte entfielen auf den Anstieg
des BIP in konstanten Preisen. "

2. Die Komponentenmethode (Verfahren der ESVG ’95)

Wéhrend nach der Realwertmethode alle Aggregate mit ei-
nem einheitlichen Preisindex deflationiert werden, ist die
Komponentenmethode des ESVG '95 komplexer. Leitge-
danke ist, daB alle nominalen GréBen gesondert zu bereini-
gen sind. Aggregate (wie das Bruttoinlandsprodukt oder die
nominalen Abschreibungen), denen Waren- und Dienstlei-
stungsstréme mit einer Mengen- und Preisstruktur zuge-
ordnet werden kénnen, werden mit ihren jeweiligen Preisin-

1 Dje GréBe des Terms-of-Trade-Effekts ist abhdngig von der Wahl des
generellen Deflators fir den nominalen AuBenbeitrag und von der
Wahl des Preisbasisjahres (hier: 1995). So betrdgt der Terms-of-Tra-
de-Effekt im Preisbasisjahr 1995, fir das alle Deflatoren auf den Wert
100 gestellt sind, definitionsgemaB Null. Flir das Jahr 1999 ergibt sich
im Vergleich zum Preisbasisjahr 1995 auf der Basis des Preisindex der
letzten inléndischen Verwendung ein Terms-of-Trade-Gewinn in Héhe
von 7,8 Mrd. DM (vgl. Tab. 2). MaBgeblich hierfir ist, daB die Export-
preise von 1995 bis 1999 um 1,0% gestiegen sind, wéhrend die Im-
portpreise nahezu konstant blieben (+ 0,1%). Der hieraus resultieren-
de Kaufkraftzuwachs (im Vergleich zu 1995) betrégt:
(1127,7—-1075,5)/1,086 - (1 116,7 -1 074,1)
= 50,4 - 42,6 = 7,8 Mrd. DM (in Preisen von 1995). In Preisen von
1999, d.h. unter Berticksichtigung der inzwischen eingetretenen Ver-
teuerung der Gliter der inldndischen Verwendung um 3,6%, entspricht
dies einem Betrag von 7,801,036 = 8,1 Mrd. DM. Zu dieser Beispiels-
rechnung siehe D. Brimmerhoff, H. Litzel, Lexikon der Volkswirt-
schaftlichen Gesamtrechnungen, Minchen, 1994, S. 364. f.
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dizes preisbereinigt, d.h. in konstanten Preisen ausgewie-
sen. EinkommensgréBen ohne Mengen- und Preisgerist
(wie der Saldo der grenziberschreitenden Einkommen)
werden dagegen analog zur Realwertmethode mit geeigne-
ten Preisindizes preisniveaubereinigt. Um zum Realwert des
Bruttoinlandsprodukt zu gelangen, ist der Terms-of-Trade-
Effekt schlieBlich gesondert zu quantifizieren und zum BIP in
konstanten Preisen hinzu zu addieren.

Insgesamt vollzieht sich die Ableitung des real verfugbaren
Einkommens in der Gesamtwirtschaft nach den Regeln
des ESVG '95 wie folgt:12

Bruttoinlandsprodukt in konstanten Preisen

+ Terms-of-Trade-Effekt

= Realwert des Bruttoinlandsprodukts

+ Realwert des Saldos der Primareinkommen aus der
Ubrigen Welt

= Realwert des Bruttonationaleinkommens

+ Realwert des Saldos der laufenden Ubertragungen aus
der Ubrigen Welt

— Abschreibungen in konstanten Preisen

= Realwert des verflugbaren Einkommens.

Der Realwert des Bruttoinlandsprodukt entspricht weitge-
hend dem BIP in konstanten Preisen; die Exporte und Im-
porte sind allerdings mit einem einheitlichen Deflator preis-
niveaubereinigt. Flr den hierzu bendtigten Preisindex gibt
12 Vgl. United Nations, Systems of National Accounts, a.a.O., S. 405, so-

wie Eurostat, Europdisches System Volkswirtschaftlicher Gesamt-
rechnungen (ESVG 1995), a.a.O., S. 257.
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es in der Literatur verschiedene Vorschlage. Nach dem
ESVG '95 ist der Mittelwert aus dem Export- und Import-
preisindex eine »akzeptable Alternative«, sofern es keine
landerspezifischen Grinde gibt, einen anderen Index aus-
zuwdahlen.’3 Die Realwerte der grenziberschreitenden
Priméreinkommen und der laufenden Ubertragungen sol-
len dagegen nach den Regeln des ESVG '95 einheitlich mit
dem Preisindex der letzten inldndischen Verwendung
quantifiziert werden. Als Ergebnis dieser Vorgehensweise
haben die abgeleiteten Einkommensaggregate Bruttona-
tionaleinkommen und verflgbares Einkommen — anders
als bei der Realwertmethode — keinen gemeinsamen De-

Tab. 3

flator mehr. Vielmehr lassen sich ihre jeweiligen Preisindi-
zes — analog zur Vorgehensweise beim BIP-Deflator, der

8 Alternativ zum ungewogenen Durchschnitt der Export- und Import-
preise (Geary-Methode) lieBe sich als genereller Deflator auch der
Preisindex f(ir die letzte inldndische Vierwendung oder aber der Preis-
index der Importe heranziehen. Die Verwendung des Importpreisindex
als genereller Deflator fiir den Terms-of-Trade-Effekt entspricht dem
»Command-Basis-Ansatz« in der angelsdchsischen Literatur. Vgl.
R.C. Geary, Introduction to Income and Wealth, Series XIX, 1961; zi-
tiert nach F. Breuss, Terms of Trade und Reallohnspielraum, in: WIFO,
Monatsberichte 2/1983, S. 119. Eine Ubersicht tiber mégliche Defla-
toren zur Berechnung des Terms-of-Trade-Effekts und damit des
Realwerts des BIP findet sich u.a. bei H. Litzel, Realeinkommen in den
Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen, a.a.O., S. 121 f. sowie bei
F. Breuss, a.a.O., S. 118 ff.

Real verfligbares Einkommen in der Volkswirtschaft nach der Komponentenmethode (ESVG ’95)
(in Preisen von 1995)

1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000
(s)
inMrd. DM
Bruttoinlandsprodukt in konstanten
Preisen(l) 3421,0 33838 34632 35230 35496 36011 36786 37283 38279
Terms-of-Trade-Effekt? (Il) - 26,6 -11,5 - 96 0,0 - 35 -17,5 1,8 9,4 - 24
Realwert
des Bruttoinlandsprodukts (Il1=I+I1) 3394,4 33723 34536 35230 3546,1 35836 36804 3737,7 38255
Saldo des Realwerts der Primérein-
kommen aus der Ubrigen Welt® (V) 16,6 14,0 - 141 -18,6 -15,8 -16,8 -29,3 -36,5 -35,4
Realwert
des Bruttonationaleinkommens (V=III+IV) | 3411,0 33863 3439,5 35044 3530,3 3566,8 3651,1 37011 3790,1
Saldo des Realwerts der laufenden
Transfers aus der Gbrigen Welt® (VI) - 34,1 - 39,1 -40,4 -32,7 -33,4 -35,5 -38,4 -37,1 -37,3
Abschreibungen in konstanten
Preisen (VII) 471,6 4917 507,2 521,2 533,6 545,6 559,1 575,5 592,0
Realwert des verfligbaren Einkommens
(Realeinkommen; VIlI=V+VI-VII) 29052 28556 28919 29506 29634 29857 3053,7 30885 31608
Verénderung in % gegenuber dem Vorjahr
Bruttoinlandsprodukt in konstanten
Preisen 2,2 - 1,1 2,3 1,7 0,8 1,5 2,2 1,4 2,7
Terms-of-Trade-Effekt? % 0,5 0,4 0,1 0,3 - 01 - 04 0,5 0,2 - 03
Realwert
des Bruttoinlandsprodukts 2,8 - 0,7 2,4 2,0 0,7 1,1 2,7 1,6 2,3
Saldo des Realwerts der Primérein-
kommen aus der Uibrigen Welt? 9 - 0,1 - 0,1 - 08 - 01 0,1 00 -04 - 02 0,0
Realwert
des Bruttonationaleinkommens 2,7 - 07 1,6 1,9 0,7 1,0 2,4 1,4 2,4
Saldo des Realwerts der laufenden
Transfers aus der Ubrigen Welt”® 05 - 02 0,0 03 00 - 01 - 01 0,0 0,0
Abschreibungen in konstanten
Preisen 55 4,2 3,2 2,7 2,4 2,2 25 2,9 2,9
Realwert des verfligbaren Einkommens
(Realeinkommen) 2,7 - 17 1,3 2,0 0,4 0,8 2,3 1,1 2,3
nachrichtlich:
Deflator des verfiigbaren Einkommens” 4,5 3,3 2,7 1,9 1,4 1,3 0,5 1,0 1,0
(s) Schatzungen des ifo Instituts. — ¥ AuBenbeitrag in jeweiligen Preisen deflationiert mit dem Durchschnitt von Export- und Importpreisen (1995 = 100)
abziiglich dem AuBenbeitrag in konstanten Preisen. - Deflationiert mit dem Preisindex der letzten inlandischen Verwendung (1995 = 100). - © Bei-
trag zur Verdnderung des Realwerts des Bruttoinlandsprodukts in Prozentpunkten. — 9 Beitrag zur Verdnderung des Realwerts des Bruttonationalein-
kommens in Prozentpunkten. — ® Beitrag zur Verénderung des Realwerts des verfiigbaren Einkommens in Prozentpunkten. — ? Relation von nominal
verfligbarem Einkommen zu seinem Realwert (1995 = 100). Abweichungen in den Summen durch Runden der Zahlen.

Quelle: Statistisches Bundesamt, Berechnungen und Schétzungen des ifo Instituts.
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sich aus der Relation von nominalem BIP zu BIP in kon-
stanten Preisen ergibt — nur noch implizit aus dem Quo-
tienten aus jeweiligem Nominalwert und Realwert ermit-
teln, was fur die Komponentenmethode typisch ist.

Ergebnisse nach beiden Methoden &hnlich

Insgesamt liegen die Ergebnisse fuUr das real verfligbare
Einkommen in der deutschen Volkswirtschaft nach beiden
Verfahren im Ex-post-Zeitraum der amtlichen Statistik
(1991 bis 1999) relativ dicht beieinander. Nach der Real-
wertmethode belduft sich das real verfUgbare Einkommen
im Jahr 1999 auf rund 3108 Mrd. DM. Nach der Kompo-
nentenmethode, die das ESVG '95 und damit auch das
Statistische Bundesamt zugrundelegt, ergibt sich mit
knapp 3089 Mrd. DM ein geringflgig niedrigerer Wert (bei-
de Angaben in Preisen von 1995). Der wesentliche Unter-
schied hierfUr liegt in den divergierenden Deflationierungs-
verfahren fUr die Abschreibungen: So ist der Realwert der
Abschreibungen im Jahr 1999 mit rund 555 Mrd. DM deut-
lich niedriger als die Abschreibungen in konstanten Prei-
sen (576 Mrd. DM).14 Im Preisbasisjahr 1995 sind die Er-
gebnisse nach beiden Methoden natUrlich deckungs-
gleich; maBgeblich fir das Resultat sind die fur dieses spe-
zifische Jahr auf den Wert 100 normierten Preisindizes.
Keine gewichtigen quantitativen Unterschiede ergeben
sich schlieBlich aus den beiden Anséatzen, was den Terms-
of-Trade-Effekt anbelangt. Dies vermag jedoch kaum zu
Uberraschen, liegen doch nach der vorangegangenen Dis-
inflationsphase in Deutschland nahezu alle makrodkono-
mischen Preisindizes noch relativ nahe bei der Preisbasis
1995 = 100, so daB es derzeit keine gewichtige Rolle
spielt, ob der Preisindex der letzten inlandischen Verwen-
dung oder der Mittelwert von Export- und Importpreisen
als genereller Deflator des nominalen AuBenbeitrags ver-
wendet wird.

Im laufenden Jahr ist aufgrund der vom ifo Institut erwarte-
ten konjunkturbedingt kraftigen Steigerung des Bruttoin-
landsprodukts in konstanten Preisen in Hohe von 2,7%
auch mit einer deutlichen Zunahme des real verfigbaren
Einkommens zu rechnen.' Nach der Realwertmethode ist
ein Zuwachs von 2,5% zu veranschlagen, nach der Kom-
ponentenmethode um 2,3%. DaB der Anstieg der verflg-
baren Realeinkommen etwas hinter dem Wirtschafts-
wachstum zurlckbleibt, liegt primér an der prognostizier-

4 Bei den Abschreibungen in konstanten Preisen wird die Verdnderung
der Wiederbeschaffungspreise der abgeschriebenen Anlageinvestitio-
nen berticksichtigt. Diese sind offenbar im Zeitraum 1995 bis 1999 ge-
ringer gestiegen als die Preise fiir die letzte inldndische Verwendung.
Vgl. H. Litzel, Realeinkommen in den Volkswirtschaftlichen Gesamt-
rechnungen, a.a.O., S. 119.

5 Vgl. W. Leibfritz u.a., Prognose 2000: Mehr Wachstum und etwas we-
niger Arbeitslose, in: ifo Wirtschaftskonjunktur, 12/1999, S. A1 ff.
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ten spulrbaren Verschlechterung der Terms of Trade
(= 1,1%), in der sich der letztjahrige starke Anstieg der
Rohdlpreise und die Abwertung des Euro gegeniber dem
US-Dollar widerspiegelt. Zur Bezahlung der Olrechnung
mussen heute im Vergleich zu 1999 mehr Waren und
Dienstleistungen exportiert werden; entsprechend weniger
Glter stehen ceteris paribus im Inland fir Konsum und
Bruttoinvestition zur Verflgung, und in entsprechendem
Umfang sinken auch die Realeinkommen der Inlander infol-
ge niedrigerer Gewinne und/oder héherer inlandischer Prei-
se. Selbst im Vergleich zum Preisbasisjahr 1995 werden
sich nach Einschétzung des ifo Instituts die Terms of Trade
im laufenden Jahr verschlechtern; folgerichtig ist der
Terms-of-Trade-Effekt auch gegentber 1995 mit — 3,6 Mrd.
(Realwertmethode) bzw. mit — 2,4 Mrd. DM (Komponen-
tenmethode) negativ (vgl. Tab. 2 bzw. 3).

Realeinkommen steigt langfristig langsamer
als das BIP

Auch in langfristiger Betrachtung steigt das gesamtwirt-
schaftlich verfligbare Realeinkommen in Deutschland et-

Tab. 4
Zur Entwicklung von Bruttoinlandsprodukt und Realwert
des verfiigbaren Einkommens in der Volkswirtschaft
im Zeitraum 1992 bis 2000
(in Preisen von 1995)

1992-1995 1996-2000 1992-2000
©) ©

Durchschnittliche Verénderungin % p.a.

Bruttoinlandsprodukt in
konstanten Preisen 1,3 1,7 1,5

Realwert des verflgbaren
Einkommens
(Realwertmethode) 1,2 1,5 1,4

Realwert des verflgbaren
Einkommens
(Komponentenmethode) 11 1,4 1,2

Bruttoinlandsprodukt in
konstanten Preisen
je Einwohner 0,8 1,6 1,2

Realwert des verfugbaren
Einkommens je Einwohner
(Realwertmethode) 0,7 1,4 1,1

Realwert des verfigbaren
Einkommens je Einwohner
(Komponentenmethode) 0,5 1,3 0,9

nachrichtlich:
Bevolkerung 0,5 0,1 0,3

(s) Schatzungen des ifo Instituts.

Quelle: Statistisches Bundesamt, Berechnungen und Schatzungen des
ifo Instituts.
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was langsamer als das Bruttoinlandsprodukt in konstan-
ten Preisen. Nach Berechnungen des ifo Instituts belauft
sich die Zunahme des Realeinkommens im Zeitraum 1992
bis 2000 auf durchschnittlich 1,4% p.a. (Realwertansatz)
bzw. 1,2% p.a. (Komponentenmethode), wahrend sich flr
die Expansion des BIP in konstanten Preisen eine Rate von
1,5% p.a. ergibt (vgl. Tab. 4). Zwar konnte die deutsche
Volkswirtschaft in diesen Jahren durch die Verbesserung
der Terms of Trade um 0,6% p.a. per saldo Realeinkom-
mensgewinne erzielen, so dal der Realwert des Bruttoin-
landsprodukt sogar um 1,6% p.a. stieg. Die aus dem
AuBenhandel resultierende zusatzliche Kaufkraft ging aber
durch die Abflisse von Erwerbs- und Vermdgenseinkom-
men an das Ausland und durch den nicht unbetrachtlichen
Abschreibungsbedarf wieder verloren, so dal3 das real ver-
flgbare Einkommen in der Volkswirtschaft insgesamt et-
was langsamer expandierte als das BIP in konstanten Prei-
sen. Je Einwohner gerechnet durfte das real verfigbare
Einkommen in der Volkswirtschaft im Zeitraum 1992 bis
2000 je nach Rechenansatz lediglich um 1,1% p.a. (Real-
wertmethode) bzw. 0,9% p.a. (Komponentenansatz) ge-
stiegen sein. Demnach hat sich der Lebensstandard in
Deutschland etwas langsamer erhoht, als dies der her-
kémmliche Wohlfahrtsindikator, das BIP je Einwohner in
konstanten Preisen, signalisiert (+ 1,2% p.a.).

Welche Berechnungsmethode ist besser?

Was die zur Ableitung des gesamtwirtschaftlichen Realein-
kommens verwendeten statistischen Ansétze anbetrifft, so
ist methodenkritisch anzumerken, dal3 das Komponenten-
verfahren (ESVG '95) aufgrund der verschiedenen Deflato-
ren, die zur Preisniveaubereinigung von Teilkomponenten
des verflgbaren Einkommens herangezogen werden, den
groBeren Rechenaufwand bendtigt. Hinzu kommt die me-
thodenbedingte Vermengung von makrodkonomischen
Aggregaten in konstanten Preisen (z.B. Bruttoinlandspro-
dukt, Abschreibungen) bzw. mit konstant gehaltenem Preis-
niveau (z.B. Salden der grenziberschreitenden Einkom-
mensstrome). Es handelt sich bei dem vom Statistischen
Bundesamt veroffentlichten realen Einkommensaggregat

6 V/gl. D. Blades, Revision of the System of National Accounts: A Note
on Objectives and Key Issues, in: OECD Economic Studies, 12/1989,
S. 209f.

7 Beispielsweise wdlrde sich der Realwert der gesamtwirtschaftlichen
GréBe »Sparen« nach der Komponentenmethode aus dem Realwert
des verfligbaren Einkommens in der Volkswirtschaft abziglich des pri-
vaten und &ffentlichen Konsums in konstanten Preisen ergeben. Aqui-
valent lieBe sich der Realwert der StromgréBe »Sparen« aus den Net-
toinvestitionen in konstanten Preisen zuziglich des Realwerts des
AuBenbeitrags und des Realwerts des Saldos der grenztiberschrei-
tenden Einkommen darstellen. Vgl. £ Mdller, The Three Sided Ap-
proach to Real Disposable Income, Paper presented at the 20th
IARIW Conference, 1987, S. 4 ff.
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also um eine »hybride« EinkommensgréBe, deren 6konomi-
sche Interpretation nicht leicht fallt.16 Vorteilhaft ist demge-
genuber, daB bei dieser Methode der »Doppelnachweis«
von preis- bzw. preisniveaubereinigten GroBen, wie sie flr
die Realwertmethode typisch ist, weitestgehend vermieden
wird. Wichtige Ausnahmen hiervon bilden lediglich das
Bruttoinlandsprodukt sowie das Bruttonationaleinkommen,
die nach dem ESVG '95 sowohl in konstanten Preisen als
auch in Realwerten verdffentlicht werden. SchlieBlich kon-
nen nach der Komponentenmethode — Uber das bisherige
Veroffentlichungsprogramm des ESVG ’95 heraus — auch
die Realwerte von anderen nominalen Stromgréen konsi-
stent berechnet werden.” Einfacher hingegen ist die Quan-
tifizierung des Realwerts des verfligbaren Einkommens in
der Volkswirtschaft nach der Realwertmethode, die dazu
den Vorteil einer stringenten 6konomischen Interpretation
besitzt: Das nach der Realwertmethode ermittelte gesamt-
wirtschaftliche Realeinkommen entspricht dem Wert der
Gutermenge, die im Preisbasisjahr (derzeit 1995) damit hat-
te gekauft werden kénnen. Es ist das zum Preisniveau des
Basisjahres ausgedrickte Einkommen (kaufkraftgleiches
Einkommen). Steigt (sinkt) das Realeinkommen in der
Volkswirtschaft, so kénnen von den Inldndern mehr (weni-
ger) Guter und Dienstleistungen nachgefragt werden als zu-
vor. Die BenUtzung des Realwertkonzepts héatte von daher
gewisse Vorteile gegenUber dem von Statistischen Bundes-
amt angewandten Verfahren.8 Insgesamt ist aber festzu-
stellen, daB mit der Verdffentlichung des realen verfigbaren
Einkommens in der Volkswirtschaft vom Statistischen Bun-
desamt eine bedeutende Lucke in der amtlichen Statistik
endlich geschlossen worden ist.

Wolfgang Nierhaus

18 Wird bei der Realwertmethode als genereller Deflator der Preisindex fiir
die inldndische Nettoverwendung (Summe aus privatem und &ffentli-
chem Konsum zuztiglich der Nettoinvestitionen) gewéhlt, so sind die
Ergebnisse beztiglich des gesamtwirtschaftlichen Realeinkommens
nach beiden Ansétze gleich, sofern beim Komponentenverfahren zur
Deflationierung aller grenztiberschreitenden StromgréBen ebenfalls
dieser Preisindex benditzt wird. Das verfligbare Einkommen Y ent-
spricht der Summe von Konsum C, Nettoinvestitionen IN und Exporten
X zuztiglich dem Saldo der grenztiberschreitenden Einkommen S ab-
ztiglich der Importe M: Y =C + IN + X-M + S.

Wird der Preisindex der inlédndischen Nettoverwendung

Puny = (C + IN/C/ps + /o) fiir die Deflationierung benditzt, so folgt fiir
das Realeinkommen RY nach der Realwertmethode:

RY = C/pc + IN/oy + (X-M)/ppny + S/ Mit Pe: Preisindex des Kon-
sums, py: Preisindex der Nettoinvestitionen. Daftir I&Bt sich auch
schreiben:

RY = C/og + IN/py + Alps + (X/ox-M/py) + (X-M)/p iy — Xox-M/pyy)
+S/p vy — AP, wobei p,: Preisindex der Abschreibungen, py: Preisin-
dex der Exporte, py,: Preisindex der Importe. Damit ist das Realeinkom-
men gleich dem BIP in konstanten Preisen

Clog + INJoyy + Al + Xipy — M/, zuztiglich der Summe aus Terms-
of-Trade-Effekt (X-M)/p, sy — (X/Px-M/p,,) und Realwert des Saldos der
grenztiberschreitenden Einkommen S/p,, abzglich der Abschrei-
bungen in konstanten Preisen A/p,. Dies entspricht dem nach der
Komponentenmethode ermittelten Realeinkommen. Siehe dazu auch
United Nations, Systems of National Accounts, a.a.O., S. 406.
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Wolfgang Nierhaus

Das Statistische Bundesamt hat in diesem Friihjahr die Berechnung des realen Bruttoinlandspro-
dukts (BIP) von der Festpreisbasis auf die Vorjahrespreisbasis umgestellt. Ein zentrales Problem
der neuen Volumenrechnung ist die Nicht-Additivitat der Ergebnisse, d.h. die Summe verketteter
Teilaggregate weicht in aller Regel vom Wert des verketteten Gesamtaggregats ab. Fiir die Aggre-
gation von Volumina miissen deshalb neue Wege beschritten werden. Der vorliegende Beitrag zeigt
verschiedene L6sungsmaéglichkeiten auf.

Seit der groBen Revision 2005 wird in den
deutschen Volkswirtschaftlichen Ge-
samtrechnungen (VGR) die Entwicklung
des Bruttoinlandsprodukts und seiner
Komponenten auf der Grundlage einer
jahrlich wechselnden Preisbasis (Vorjah-
respreisbasis) dargestellt. Die realen Er-
gebnisse werden also nicht mehr wie bis-
her in Preisen eines festen Basisjahres
ausgedrUckt (Festpreisbasis), sondern
stets in Durchschnittspreisen des jewei-
ligen Vorjahres (also z.B. Ergebnisse fur
das Jahr 2005 in Preisen von 2004).
Durch Verkettung (»Chain-Linking«) wer-
den die zun&chst unvergleichbaren ein-
zelnen Jahresergebnisse in eine ver-
gleichbare Zeitreihe transformiert. Als Er-
gebnis erhélt man Kettenindizes oder
aber verkettete Volumenangaben in Mil-
liarden Euro (vgl. Kasten: Vorjahrespreis-
basis — Das Wichtigste in Kirze). Beide
Représentationen sind, was ihre Wachs-
tumsraten anbetrifft, identisch; allerdings
haben verkettete Volumina den Vorteil,
dass die GréBenordnung realer Aggre-
gate (wie der BIP-Komponenten) weiter-
hin dargestellt werden kann.

Durch die zeitnahe Preisbasis wird eine
Verzerrung der realen Wachstumsraten
durch Substitutionseffekte (»Substitution
Bias«) automatisch ausgeschaltet. AuBer-
dem ist der im bisherigen Festpreiskon-
zept periodisch vorgenommene Wechsel
zu einem aktuelleren Preisbasisjahr nicht
mehr notwendig. Mit Ausnahme der An-
gaben flr das Referenzjahr O und das ers-
te darauf folgende Jahr sind verkettete Vo-
lumenwerte allerdings aufgrund der wech-
selnden Preisbasis additiv inkonsistent,
d.h. eine Summe von verketteten Teilag-

1 Vgl. Braakmann et al. (2005), Sachversténdigen-
rat zur Begutachtung der gesamtwirtschaftlichen
Entwicklung (2005, Anhang S. 21 ff.), Tédter (2005)
und Nierhaus (2004a).
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gregaten weicht in der Regel vom Wert
des verketteten Gesamtaggregats ab. So
ergibt die Summe der verketteten Verwen-
dungsaggregate des Bruttoinlandspro-
dukts nicht das verkettete reale BIP. Mit
verketteten Volumina kann deshalb nicht
mehr gerechnet werden wie mit den bis-
herigen realen Angaben in festen Preisen
eines Basisjahres. Konnte bisher aus zwei
realen Teilaggregaten ein drittes Aggregat
als Summe oder Differenz ermittelt wer-
den, so mussen nunmehr fUr die Ag-
gregation (bzw. Disaggregation) neue We-
ge beschritten werden (vgl. Nierhaus
2005a, 24).

Flr das neue VGR-System ist fundamen-
tal, dass sich die jéhrliche Verdnderungs-
rate Lm,a+g)(t, t— 1) eines realen Aggregats
(A + B)rea als gewogenes Mittel der An-
derungsraten der einzelnen Teilaggrega-
te Lma(t, t = 1) bzw. Lug(t, t — 1) darstel-
len lasst, wobei als Gewichte die nomina-
len Ausgabenanteile Ga = A/(A + B) bzw.
Gg = B/(A + B) im Vorjahr t — 1 dienen2:

(1) I—M,(A+ B)(t, t—1) = LM, A(t, 't—1) X GA(t—1)
+ L, s(t, t=1) x Gg(t=1)

Bei der Berechnung von disaggregierten
Volumina (A — B)rea (Beispiel: Inlands-
nachfrage abzUglich Konsumausgaben)
ist zu beachten, dass aus rechentechni-
schen GrUnden die nominalen Teilaggre-
gate A bzw. B des Vorjahres t — 1 nicht
gleich groB sein durfen.

Durch Verkettung der Anderungsraten
Lm, a+ B)(t, t = 1) erh&lt man den dazuge-
hérenden Kettenindex KL, a + g(t, O) des
Aggregats:

2 Fur das Teilaggregat A gilt zum Beispiel:
Galt-1)=
20 Qali, t = 1)Pa(i,t - 1)/=i Q(, t - 1)PG, t—1).
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(2) KL, 2+ 3(t, 0)
=1, [ Ak, K= 1) X Galk = 1)
+ L sk, k- 1) X Ga(k — 1] x 100

Die Berechnung des Aggregats muss grundsatzlich im
Referenzjahr O beginnen; flr t = O gilt dabei definitorisch
KLwm, 2+ (0, 0) = 100.

Verkettete Volumenangaben (A + B)ral(t) erhélt man, indem
man den Kettenindex KL, @ + g)(t, 0) mit dem Nominalwert
des Aggregats A + B im Referenzjahr O multipliziert und durch
100 dividiert:

(33) (A + B)real(t) = [KLm, a + B)(t, 0)/100] x [A(0) + B(O)]

Im Referenzjahr O entsprechen die verketteten Volumen-
angaben definitionsgemanl den Nominalwerten des Aggre-
gats A + B.

Unter BerUcksichtigung der implizit definierten verkette-
ten (Paasche-)Preisindizes pa = A/Avea, Ps = B/Breas Und
Pa+8 = (A + B)/(A + B)rea aus der Vorperiode t — 1 I&sst sich
fur 3a auch schreiben3:

3 Dies folgt aus der rekursiven Beziehung
(A + B)reallt) = Lm, o+ B)(t, t = 1) X (A + B)real(t — 1).

Kasten:
Vorjahrespreisbasis — Das Wichtigste in Kiirze

(3b) (A + B)reallt) = Areallt) X palt — 1)/pa+ gt —1)
+ Breal(t) x ps(t = 1)/pa+ gt = 1)

Verkettete Volumenangaben von Teilaggregaten kdénnen
demnach mit ihren relativen (Vorjahres-)Preisen multipliziert
und dann zum Gesamtaggregat zusammengefasst werden.4
Um die Formel anwenden zu kénnen, muss naturgeman der
Deflator des Aggregats pa + g aus der Vorperiode t — 1 be-
kannt sein. Ist dies nicht der Fall, muss auch hier die Be-
rechnung im Referenzjahr O beginnen.

Spezielle Probleme bereitet die Verkettung von Saldengro-
Ben mit wechselnden Vorzeichen wie AuBenbeitrag oder Vor-
ratsinvestitionen. Rein formal lassen sich zwar auch in die-
sen Féllen Volumenwerte generieren.5 In der Praxis kann es
dabei allerdings zu undefinierten Rechenoperationen kom-
men. Dies ist dann der Fall, wenn der nominale AuBenbei-
trag oder die Vorratsinvestitionen der Vorperiode zuféllig
exakt null sind. Vielfach wird deshalb von den Statistischen
Amtern auf einen Nachweis dieser GroBen verzichtet, oder
es werden spezifische Konstruktionen gefunden wie z.B. ei-

4 Dividiert man beide Seiten der Gleichung 3b durch (A + B)real(t)/100, so er-
halt man eine explizite Darstellung von Volumenanteilen V am Gesamtag-
gregat in Prozent. FUr das Teilaggregat A ergibt sich zum Beispiel:

VA(t) = Areal(t)/(A + B)real(t) X pa(t — 1)/pa+ )t — 1)x100.

5 Ein Zahlenbeispiel findet sich bei Todter (2005, 8 f.).

Jahresrechnung:
was eine Preismessung nach Paasche impliziert:

Lu(t, t=1) = S Q(i, HP (i, t=1)/3; Q(i, t=1)P (i, t=1)

In der neuen Volumenrechnung wird die jahrliche Anderung realer GréRen mit einem Laspeyres-Mengenindex Ly(t, t—1) gemessen,

Der Index zeigt die Mengenanderung im Zeitraum [t—1, t] in Preisen des Vorjahres t—1.% Durch Verkettung (»Chain-Linking«) der
Messziffern Lu(t, t—1) ergibt sich ein Laspeyres-Kettenindex KLy(t, 0), der die ldngerfristige Mengenanderung im Zeitintervall [0, t]
misst:

KLu(t, 0) = Iyeq...« Lu(k, k=1) x100

Der erste Wert der Kette KLM(0, 0) im Referenzjahr O wird gleich 100 gesetzt. Verkettete Volumenangaben erhalt man, indem der
Kettenindex KLu(t, O) mit den nominalen Ausgaben YQ(i, 0)P(i, 0) im Referenzjahr multipliziert und dann durch 100 dividiert wird.

Vierteljahresrechnung:

In der deutschen Vierteljahresrechnung, die auf dem Annual-Overlap-Verfahren basiert, wird zunachst fur jedes Berichtsjahr t ein
Laspeyres-Mengenindex Lu(T]t, t=1) berechnet, der die Anderung der Volumina im Quartal T des Jahres t (bewertet mit Jahres-
durchschnittspreisen) gegentiber dem Durchschnittsergebnis des Jahres t—1 misst:

Lm(TIt, t=1) = 2 Q(TIi, PG, t=1)/[3 Q(I, t=1)P(i, t—1)/4]

Werden die Quartalswerte Ly(T|t, t—1) mit dem — jeweils um ein Jahr verzégerten — Kettenindex KLy(t—1, O) multipliziert, so ergibt
sich mit KLu(T]t, O) ein Kettenindex vom Laspeyres-Typ, der die /&ngerfristige Mengenanderung im Berichtsquartal T|t gegenuber
dem Durchschnittswert des Referenzjahrs zeigt:

KLu(T|t, 0) = Lm(T]t, t=1) x KLu(t-1, 0)

Vierteljahrliche reale Volumenangaben erhalt man, indem man KLy(T|t, 0) mit den Durchschnittsausgaben (= Jahresausgaben/4) im
Referenzjahr multipliziert und durch 100 dividiert. Besonders vorteilhaft ist beim Annual-Overlap-Verfahren, dass die Jahresdurch-
schnittswerte bzw. die Jahressummen von Quartalsergebnissen den autonom ermittelten Jahresergebnissen entsprechen (zeitliche
Additivitét).

@ Mit Q(i, t) wird hier die im Jahr t umgesetzte Menge eines Gutes i (i = 1, 2,..., n) bezeichnet, mit P(j, t) der dazugehdrende Produktpreis.

58. Jahrgang - ifo Schnelldienst 22/2005
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ne Saldenbildung aus verketteten Import- und Exportzeit-
reihen bzw. Lagerbestanden (vgl. Havel und Kassberger
2004, 793). Rechnerische Wachstumsbeitrage derartiger
SaldengréBen kénnen hingegen — wenn auch nur residual
— fUr jede Datenkonstellation ermittelt werden. So ergibt sich
der Wachstumsbeitrag des AuBenbeitrags zum realen Brut-
toinlandsprodukt aus der Differenz der Wachstumsbeitrage
von realen Exporten bzw. Importen. Analog kann der Wachs-
tumsbeitrag der Vorratsveranderungen (einschlieBlich des
Nettozugangs an Wertsachen) zum realen BIP aus dem
Wachstumsbeitrag der realen Bruttoinvestitionen abzuglich
des Wachstumsbeitrags der realen Bruttoanlageinvestitio-
nen quantifiziert werden (vgl. Nierhaus 2005b, 30).

Aus 3b kann die Abweichung (= Residuum R) zwischen ei-
nem verketteten Gesamtaggregat und der Summe der ver-
ketteten Teilaggregate berechnet werden:

(4) R(H) = (A + B)reallt) = Area(t) — Breal(t)
= Aveal(t) X [Palt = 1)/pa+ gt —1) = 1]
+ Breallt) X [pa(t — 1)/ + gt = 1) = 1]

Nur im Referenzjahr O und im darauf folgenden Jahr sind die
Residuen exakt null; fr alle t > 1 jedoch nur dann, wenn sich
seither allein das allgemeine Preisniveau, nicht aber die rela-
tiven Preise gedndert haben. Lediglich dann sind die verket-
teten Volumenangaben im weiteren Rechenzeitraum additiv.
Im Allgemeinen aber entstehen Residuen, die umso groBer
sind, je starker sich die relativen Preise geandert haben. Im
Zeitraum 1991 bis 2004 macht z.B. in den deutschen VGR
das BIP-Residuum (= Differenz zwischen dem direkt ermittel-
ten verketteten BIP und der Summe der verketteten BIP-Kom-
ponenten) maximal 0,4% in Relation zum realen BIP aus.
Residuen entstehen naturgemal auch bei radumlichen Aggre-
gaten, etwa zwischen dem realen BIP auf Bundesebene und
dem aufsummierten BIP der 16 Bundeslander.

In der Vierteliahresrechnung, die in den deutschen VGR
nach dem Annual-Overlap-Verfahrent erfolgt, gelten fur die
Aggregation ahnliche Zusammenhange. Die kurzfristige
Anderungsrate des Aggregats L, ;+ g(T|t, t — 1) ist in der
Quartalsbetrachtung ein mit den Wertanteilen des Vor-
jahres gewichtetes Mittel der einzelnen Komponenten-
raten LM,A(T“Z, t— 1) bzw. LM, B(T|t, t— 1):

(5) Lm, (A+B)(T|'[, t—1)= LM,A(T|'[, t=1)xGalt=1)
+ |_y\/|, B(T|t, t— 1) XGB(t— 1)

Der vierteljahrliche Kettenindex KL,  + g(Tlt, O) fur die 1&an-
gerfristige Anderung des realen Aggregats (A + B)rea im Quar-
tal T|t folgt dann aus:

(6) KLM, A+ B)(T|t, O) = [LM,A(T“s t _1) X GA(t - 1)
+ L, s(T]t, t = 1) x Ga(t - 1)]
X Klm, a+p(t—1,0)

ifo Schnelldienst 22/2005 - 58. Jahrgang

wobei KLy, a + gt — 1, 0) den bereits aus der Jahresrech-
nung bekannten Kettenindex des Aggregats bezeichnet (vgl.
Ausdruck 2).

Vierteljahrliche verkettete Volumenangaben erhalt man, in-
dem man den vierteljahrlichen Index KL, a + g)(T|t, O) mit dem
durchschnittlichen Nominalwert des Aggregats (A + B)/4
im Referenzjahr O multipliziert und durch 100 dividiert:

(78) (A + Blrea(Tlt) = [KLw, (a + B(T[t, 0)/400] x [A(0) + B(O)]

Unter Benltzung der impliziten Deflatoren pa = A/Areal, P =
B/Brea und pa+ 5 = (A + B)/(A + B)rea @us dem Vorjahr t — 1
lasst sich hierfur auch schreiben:

(7b) (A + B)rea(Tlt) = Areal(TIt) X palt — 1)/pa+pit—1)
+ Brea\(ﬂt) X pB(t - 1)/D(A + B)(t - 1)

Wie in der Jahresrechnung kénnen also auch in der Quar-
talsrechnung verkettete Volumenangaben mit Hilfe der re-
lativen (Durchschnitts-)Preisen aus dem Vorjahr zusammen
gewogen werden (vgl. Kasten: Modellrechnung).

Summa Summarum

Alles in allem ist damit eine schrittweise Aggregation (bzw.
Disaggregation) realer GréBen auch auf Vorjahrespreisba-
sis moglich. Die einfache Addition bzw. Subtraktion von
Volumina im bisherigen Festpreiskonzept wird durch eine
»gewichtete« Aggregation von realen Anderungsraten (mit
anschlieBender Verkettung) bzw. von verketteten Volumen-
angaben ersetzt. Als Wagungsfaktoren dienen in der Jah-
res- als auch in der Quartalsrechnung die jahresdurchschnitt-
lichen Wertanteile bzw. die jahresdurchschnittlichen relati-
ven Deflatoren (aus dem jeweiligen Vorjahr). Im Ergebnis
erhalt man aggregierte Kettenindizes oder aber aggregier-
te verkettete Volumenangaben in Milliarden Euro. Spezielle
Probleme ergeben sich bei der Verkettung von Saldengro-
Ben, deren Vorzeichen in der Zeitreihe wechseln kann (z.B.
AuBenbeitrag oder Vorratsveranderungen). So veréffentlicht
das Statistische Bundesamt diese Variablen preisbereinigt
nur in Form von rechnerischen Wachstumsbeitragen zum
BIP (vgl. Statistisches Bundesamt 2005, 15). Das Bureau
of Economic Analysis (BEA), das in den USA mit der Erstel-
lung der VGR betraut ist, ermittelt dagegen diese GroBen
als Differenz verketteter Volumenzeitreinen (vgl. Parker und
Seskin 1995, 31).

6 Zur Berechnung von Quartalsergebnissen auf Vorjahrespreisbasis gibt es
mehrere Verfahren. Zu nennen sind das Annual-Overlap-Verfahren, der
Quarterly-Overlap-Ansatz und die Over-the-Year-Methode. Die Konzepte
unterscheiden sich darin, wie die jeweiligen Bezugswerte zum Vorjahr ge-
bildet werden, und mit welchen Faktoren die Quartalsangaben zu einem
vierteljahrlichen Kettenindex herauf- bzw. herabskaliert werden (vgl.
Bloem, Dippelsman und Maehle 2001, 159 ff; Nierhaus 2004b), Todter
(2005), 13 ff.
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Forschungsergebnisse

Kasten:
Modellrechnung

Die Modellrechnung zeigt exemplarisch die Aggregation von Konsum und Investitionen zum realen BIP in einer vierteljahrlichen
VGR auf. Die Werte der vierteljahrlichen verketteten Laspeyres-Mengenindizes von Konsum und Investitionen errechnen sich
beim Annual-Overlap-Verfahren aus der Multiplikation der kurzfristigen Volumenanderungen mit den um eine Periode
verzogerten Werten der verketteten Indizes der entsprechenden Jahresvolumina. So erhélt man fur den realen Konsum im
Quartal 3|2003: 144,70 = 1,1421 x 126,69. Im Startjahr der Quartalsrechnung (im Beispiel das Jahr 2001) sind alle vierteljahr-
lichen Kettenindexwerte identisch mit den kurzfristigen Volumenindizes. Aufgrund der zeitlichen Additivitat des Annual-Overlap-
Ansatz ergeben sich die Jahresergebnisse fur Konsum, Investitionen und BIP als Mittelwert der jeweiligen Quartalsergebnisse
bzw. aus den aufsummierten vierteljahrlichen Volumina.

Die Werte fir das vierteljahrliche reale Bruttoinlandsprodukt kdnnen zum einen direkt aus den Preis- und Mengenabgaben fir
Konsum- bzw. Investitionsgiter ermittelt werden, zum anderen Uber die komponentenweise Aggregation. So ergibt sich der
kurzfristige Volumenindex des BIP im Quartal 3|2003 aus der Multiplikation der entsprechenden Volumenindizes fir Konsum
und Investitionen, gewichtet mit den jeweiligen Ausgabenanteilen des Vorjahres: 101,88 = 1,1421 x 33,74 + 0,9560 x 66,26.
Der Wert des verketteten Volumenindex fiir das BIP im gleichen Quartal 3|2003 folgt aus dem Produkt des kurzfristigen Volu-
menindex mit dem Vorjahreswert des Kettenindex: 110,61 = 1,0188 x 108,57. Durch Multiplikation der vierteljahrlichen ver-
ketteten Volumenwerte fir Konsum bzw. Investitionen mit ihren relativen jahresdurchschnittlichen Preisen der Vorperiode ist
dann das verkettete reale BIP (wiederum fur das Quartal 3|2003): 877,43 ~ 635,60 x 0,5731/1,0977 + 312,60 x 1,9157/1,0977.

Die Modellrechnung zeigt schlieRlich, dass die Summe der verketteten Volumina fur Konsum bzw. Investitionen nur im Refe-
renzjahr (im Beispiel: 2000) und im ersten darauf folgenden Jahr dem aggregierten BIP entspricht. Im Allgemeinen entstehen
Residuen, die umso gréRer werden, je stérker sich die relativen Preise gedndert haben (additive Inkonsistenz). So betragt das
BIP-Residuum (= Differenz zwischen dem verketteten BIP und der Summe der verketteten BIP-Komponenten) fur das Quartal
3|2003: — 70,77 = 877,43 — (635,60 + 312,60).

Vorjahrespreisbasis und Aggregation (Annual-Overlap)
Bruttoinlandsprodukt

Konsumgiiter Investitionsgiiter Konsum _[Investitionen Residuum Bruttoinlandsprodukt
BIP abz. Laspeyres-Mengenindex Verk. Lasp.-Index” nachrichtlich:
in jeweiligen Preisen Konsum und Anderung Verkettete Verketteter
Menge | Preis | Menge Preis (in % des nominalen Investitionen | 2000 2001 2002 2000 in % Volumina? Paasche-
Bruttoinlandsprodukts) (Verkettete =100 =100 =100 =100 gegen (Referenz- Preisindex
Volumina? Vorjahr jahr 2000) 2000=100
2000 | 251,00 7,00 236,00 6,00 55,37 44,63 0,00 100,00 - - 100,00 - 3173,00 100,00
1 67,40 6,10 57,60 8,00 - - 0,00 103,04 - - 103,04 - 817,40 -
2 69,40 5,70 57,10 8,60 - - 0,00 104,43 - - 104,43 - 828,40 -
3 71,50 5,30 56,50 9,40 - - 0,00 105,83 - - 105,83 - 839,50 -
4 73,70 5,00 55,80 10,00 - - 0,00 107,24 - - 107,24 - 850,70 -
2001 | 282,00 551 227,00 8,99 43,23 56,77 0,00 - 100,00 - 105,14 51 3336,00 107,77
1 76,00 4,50 55,40 10,70 - - -13,54 - 102,02 - 107,26 41 850,86 -
2 78,30 4,30 54,80 11,50 - - -19,28 - 102,83 - 108,11 3,5 857,62 -
3 80,60 3,80 54,20 11,70 - - -25,02 - 103,64 - 108,97 3,0 864,38 -
4 83,10 3,50 53,60 12,10 - - -31,14 - 104,58 - 109,95 25 872,16 -
2002 | 318,00 4,01 218,00 11,49 33,74 66,26 -88,98 - - 100,00 | 108,57 33 3445,02 109,77
1 85,50 3,40 53,20 12,50 - - -48,13 - - 100,97 | 109,62 22 869,57 -
2 88,20 3,10 52,70 13,00 - - -59,40 - - 101,50 110,21 1,9 874,20 -
3 90,80 2,80 52,10 13,80 - - -70,77 - - 101,88 110,61 15 877,43 -
4 93,50 2,70 52,00 14,70 - - -80,25 - - 102,90 111,72 1,6 886,25 -
2003 | 358,00 299 210,00 13,49 27,43 72,57 -258,55 - - - 110,54 1,8 3507,45 111,31

Konsum und Investitionen

Konsum Investitionen
Laspeyres-Mengenindex Verk. Lasp.-Index” nachrichtlich: Laspeyres-Mengenindex Verk. Lasp.-Index” nachrichtlich:
Anderung Verkettete Verketteter Anderung Verkettete Verketteter
2000 | 2001 2002 2000 in % Voluming” Paasche- 2000 | 2001 2002 2000 in % Volumina® Paasche-
=100 =100 =100 =100 gegen (Referenz- Preisindex =100 =100 =100 =100 gegen (Referenz- Preisindex
Vorjahr | jahr 2000) 2000=100 Vorjahr | jahr 2000) 2000=100
2000 | 100,00 - - 100,00 - 1757,00 100,00 100,00 - - 100,00 - 1416,00 100,00
1 107,41 - - 107,41 - 471,80 - 97,63 - - 97,63 - 345,60 -
2 110,60 - - 110,60 - 485,80 - 96,78 - - 96,78 - 342,60 -
3 113,94 - - 113,94 - 500,50 - 95,76 - - 95,76 - 339,00 -
4 117,45 - - 117,45 - 515,90 - 94,58 - - 94,58 - 334,80 -
2001 - 100,00 - 112,35 12,4 1974,00 78,73 - 100,00 - 96,19 -3,8 1362,00 149,85
1 - 107,80 - 121,12 12,8 532,00 - - 97,62 - 93,90 -3,8 332,40 -
2 - 111,06 - 124,78 12,8 548,10 - - 96,56 - 92,88 -4,0 328,80 -
3 - 114,33 - 128,45 12,7 564,20 - - 95,51 - 91,86 -4,1 325,20 -
4 - 117,87 - 132,43 12,8 581,70 - - 94,45 - 90,85 -3,9 321,60 -
2002 - - 100,00 | 126,69 12,8 2226,00 57,31 - - 100,00 [ 92,37 -4,0 1308,00 191,57
1 - - 107,55 | 136,25 12,5 598,50 - - - 97,61 90,17 4,0 319,20 -
2 - - 110,94 140,56 12,6 617,40 - - - 96,70 89,32 -3,8 316,20 -
3 - - 114,21 144,70 12,7 635,60 - - - 95,60 88,31 -3,9 312,60 -
4 - - 117,61 149,00 12,5 654,50 - - - 95,41 88,14 -3,0 312,00 -
2003 - - - 142,63 12,6 2506,00 42,73 - - - 88,98 -3,7 1260,00 224,88
1) Jahresdurchschnittliche Angaben: Arithmetisches Mittel der Vierteljahreswerte.- 2) Jahresangaben: Summe der Vierteljahreswerte.
Im Rechengang wurden zum Teil mehr als die hier darg liten zwei Nachkomn llen verwendet.

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.
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16 Forschungsergebnisse

Die neue Aggregationstechnik verketteter Volumenreihen
mit jahrlich wechselnden Gewichtsstrukturen ist im Vergleich
zur bisherigen einfachen Addition mit deutlichem Mehrauf-
wand verbunden und kann bei ungelbten Statistiknutzern
zu Rechenfehlern — und im Zusammenhang damit — auch
zu Analysefehlern flihren. Die Deutsche Bundesbank hat
deshalb ein Excel-Makro entwickelt (KIX), das eine schnel-
le und sichere Aggregation (sowie die Berechnung von
Wachstumsbeitragen) ermdglicht.” Die in diesem Aufsatz
prasentierten Aggregations-Formeln liegen diesem Makro
implizit zugrunde.
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Wolfgang Nierhaus

Der Preisindex des Bruttoinlandsprodukts (BIP-Deflator) ist einer der wichtigsten Inflationsindi-
katoren im Rahmen der Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen (VGR). Der folgende Beitrag zeigt,
wie der BIP-Deflator nach der Umstellung der deutschen VGR auf Vorjahrespreisbasis! berechnet
wird und wie die aktuellen Ergebnisse zu interpretieren sind.

Tab. 1

Der BIP-Deflator misst die Preisentwick-
lung der gesamten von der inlandischen
Wirtschaft erbrachten Produktionsleis-
tung (vgl. Bartels 1963; Statistisches
Bundesamt 2005, TZ. 3.3.1). Im Un-
terschied zu anderen gesamtwirtschaft-
lichen Preisindizes der VGR, die im Jahr
2005 mit gleichen Raten (Konsum) oder
sogar beschleunigt (inlandische Ver-
wendung, letzte Verwendung, Importe)
gestiegen waren, erhohte sich der Preis-
index des BIP nurum 0,4% (vgl. Tab.1).
Dieses Ergebnis ist auch Uberraschend
im Vergleich zu den Resultaten der amt-
lichen Preisstatistik. So stieg der Ver-
braucherpreisindex im Jahr 2005 um
2,0%, der Erzeugerpreisindex sogar um
4,6%.

Der BIP-Deflator wird in den deutschen
VGR nicht originar ermittelt, sondern im-
plizit aus der Relation des BIP in jeweili-
gen Preisen (nominales BIP) und dem rea-
len, d.h. preisbereinigten BIP. Von der Ent-
stehungsseite her ist das BIP als Diffe-
renz der beiden Guterstréme Produkti-
onswert (Gesamtheit aller im Inland pro-
duzierten Waren und Dienstleistungen)
und Vorleistungen (einschlieBlich einge-

Zur Preisentwicklung des Bruttoinlandsprodukts und seiner

Komponenten

Verianderung gegeniiber dem Vorjahr in %

fUhrter Guter) definiert, von der Verwen-
dungsseite als Differenz der beiden G-
terstrome letzte Verwendung (Konsum,
Bruttoinvestitionen und Exporte) und Im-
porte. Als SaldogréBe hat das BIP keine
eigene Gutermengenstruktur; es kann da-
her nicht unmittelbar in eine Mengen-(Vo-
lumen-) und in eine Preiskomponente auf-
geteilt werden. Die Berechnung des rea-
len BIP erfolgt deshalb durch getrennte
Deflationierung von Produktionswert und
Vorleistungen bzw. von letzter Verwen-
dung und Importen (vereinfacht wird im
Folgenden allein auf die Verwendungs-
seite abgestellt).

Zur Ermittlung des realen BIP werden zu-
nachst die nominalen Werte von letzter
Verwendung bzw. Einfuhr mit Preisindizes
deflationiert, die seit der VGR-Revision auf
den Jahresdurchschnitt des Vorjahres
normiert sind. AnschlieBend wird aus den
beiden so errechneten realen GroéBen die
Differenz gebildet. Im Ergebnis erhélt man
das reale BIP als eine Sequenz von Sal-
den (in Preisen des jeweiligen Vorjahres)
bzw. von (auf das jeweilige Vorjahr basier-
ten) Messzahlen. Durch Verkettung
(»Chain-Linking«) dieser Messzahlen er-
geben sich vergleichbare Volumina in
Form eines Kettenindex. Als Indextyp fur
die Volumenmessung wird in der amtli-
chen deutschen Statistik entsprechend
den europdischen Regelungen wie bisher

2000 | 2001 | 2002 | 2003 | 2004 | 2005 die Laspeyres-Formel verwendet; die Dar-
Konsum 07 17 13 13 13 13 stellung des Kettenindex ist derzeit auf
Brutto- das Referenzjahr 2000 bezogen. Der im-
it 16 -05 -12 -15 —-07 -02 plizite Preisindex des BIP errechnet sich
Inlandische durch Division der zu Messziffern (2000
Verwendung 09 13 0,8 0,8 09 1,0 = 100) transformierten Reihe des nomi-
Exporte 25 04 -02 -15 -02 0,6 nalen BIP durch den Kettenindex. Alter-
Letzte nativ kann der BIP-Deflator wie bisher di-
Verwendung 1,3 1,0 0,6 0,2 0,6 0,9
IBn: E:trtt:nlan ds. w D= o e oL e ' Die Vorjahrespreisbasis ersetzt F!ie bisherige Be-
rechnung des realen BIP in Preisen eines festen
produkt -0,7 1,2 1,4 1,0 0,8 0,4 Preisbasisjahres (zuletzt 1995). Eine vergleichen-

Quelle: Statistisches Bundesamt; Berechnungen des ifo Instituts.
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de Darstellung der beiden Methoden findet sich bei
Nierhaus (2004).
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Daten und Prognosen

Kasten
Deflatoren auf Vorjahrespreisbasis

In der amtlichen deutschen Statistik wird bei der neuen Volumenrechnung auf Vorjahrespreisbasis entsprechend den europai-
schen Regelungen die Laspeyres-Formel verwendet. Dies impliziert eine Preismessung nach Paasche. Fur die kurzfristige
jahrliche Anderung des Preisniveaus einer beliebigen BIP-Komponente gilt damit:

Pe(t,t-1) = 3 P(i,t) Q(i,t) / 3 P(i,t-1)Q(i,t)

Der Paasche-Preisindex Pp zeigt die jahresdurchschnittliche Preisanderung, gemessen an der Gitergesamtheit des Berichts-
jahrs t." Durch Verkettung (,Chain-Linking®) der jéhrlichen Messziffern Pe(t,t-1) erhélt man einen Paasche-Kettenindex KPe(t,0),
der die /dngerfristige Anderung des Preisniveaus im Zeitintervall [0,t] zeigt:

KPp(t,0) = ITier,_; Pp(k,k-1) x100 = KPp(t-1,0) x Pp(t,t-1)

Der erste Wert der Kette KPp(0,0) im sog. Referenzjahr O wird gleich 100 gesetzt. Anders als bei den Deflatoren im bisherigen
Festpreissystem zeigen die Preismessziffern Pp(t,t-1) unverzerrt die Preisanderung gegentiber dem Vorjahr an. Dagegen sind
die Preisénderungen gegeniiber dem Referenzjahr O, die durch den Kettenindex KPp(t,0) gemessen werden, verzerrt, weil sie
auch durch Mengenbewegungen beeinflusst werden, was die Vergleichbarkeit beeintrachtigt. Der Index KPg(t,0) darf auch nicht
als Ausgabenverhaltnis oder als Mittelwert von Preismesszahlen interpretiert werden.

Rechentechnisch werden Deflatoren in den VGR implizit ermittelt als Quotient der nominalen Werte der Periode t und der ver-

ketteten VolumengréRen in derselben Periode.

! Mit Q(i,t) wird hier die im Jahr t umgesetzte Menge eines Gutes i (i = 1,2,...,n) bezeichnet, mit P(i,t) der dazugehoérende Produktpreis.

rekt aus dem Verhaltnis von nominalem zu realem BIP ge-
wonnen werden, sofern die Indexwerte in verkettete Vo-
lumenwerte (zum Referenzjahr 2000) umgewandelt wor-
den sind.2

Aufgrund des angewendeten Rechenverfahrens ist der BIP-
Deflator jedoch kein gewogener Mittelwert aus den Preis-
indizes der letzten Verwendung und der Importe. Zwar
ahnelt der BIP-Deflator einem harmonischen Mittel aus den
beiden Preisindizes, jedoch gehen die Importe mit negati-
vem Vorzeichen in die Indexformel ein.s Dies hat zur Fol-
ge, dass die Werte des BIP-Deflators im Allgemeinen au-
Berhalb des Werteintervalls des Preisindex der letzten Ver-
wendung und des Preisindex der Importe liegen. Das Glei-
che qilt fur die Ver&dnderungsraten der bei-
den Indizes. Signifikant voneinander abwei-
chende Ergebnisse gibt es erfahrungsge-
mal immer dann, wenn es zu kraftigen

men ist. Genau dies war auch im Jahr 2005 der Fall: So
hatte sich die Einfuhr (Waren und Dienstleistungen) durch
den Hohenflug der Roholpreise um 2,3% deutlich verteu-
ert. Da die Exportpreise gleichzeitig jedoch nur um 0,6%
gestiegen waren, verschlechterten sich die Terms of Tra-
de um 1,6%.

Steigen die Importpreise stérker als die Exportpreise, so
muss mehr exportiert werden, um die gleichen Gutermen-
gen wie bisher zu importieren. Bei unverdndertem Produk-
tionsvolumen kdénnen deshalb weniger Guter im Inland
konsumiert oder investiert werden. Parallel dazu sinkt das
inlandische Realeinkommen Uber hdhere Inlandspreise
und/oder niedrigere Stlickgewinne (Terms-of-Trade-Ef-

BIP-Deflator, Preisindex der inlandischen Verwendung und
Terms-of-Trade-Effekt

Preisbewegungen bei den Importen gekom-

Verénderung gegentiiber dem Vorjahr in %

3,0

2 Verkettete Volumenangaben fir das BIP erhélt man 2.0 2,0

durch Multiplikation des BIP-Kettenindex mit dem no-

minalen Jahreswert flr das Referenzjahr 2000 (vgl. Nier-

haus 2005). 1.0 1,0
3 Das nominale Bruttoinlandsprodukt BIP entspricht der

Differenz von nominaler letzter Verwendung LV und no- 0.0 0.0

minalen Importen IM: BIP = LV — IM. Das reale Brutto- ’ ’

inlandsprodukt BIP (verketteter Volumenwert) ist (bis

auf ein allfalliges Residuum) gleich der Differenz der rea- -1,0 -1,0

len GroBen:

BIP; = LV/p, = IM/p,,, mit p,,: Preisindex der letzten g E::;S[::::;O;erim Verwendun

Verwendung und py: Preisindex der Importe. Dann 20 N e o Trade Effokt 1) 9 -20

errechnet sich der BIP-Deflator pg, aus der Relation

von nominalem und realem Bruttoinlandsprodukt: 30 30

Pgp = BIP/BIPg = (LV = IM)/(LV/p,, — IM/p,,), was ei- 1995
nem harmonischen Mittel der beiden Preisindizes p,,
und p,, mit den Gewichten LV/BIP und -IM/BIP ent-

spricht.

1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005

1) Differenz zwischen der Veranderung des BIP-Deflators und der Veranderung des Preisindex der
inlandischen Verwendung (in Prozentpunkten).
Quelle: Statistisches Bundesamt, Berechnungen des ifo Instituts.
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fekt4; vgl. Abbildung). In welchem Ausmal die inlandischen
Preise reagieren, wird durch den Preisindex der inlandi-
schen Verwendung (und im Detail durch die Preisindizes
der Komponenten Konsum und Bruttoinvestitionen) indi-
ziert. Wie stark die Stickgewinne in Mitleidenschaft ge-
zogen werden, wird durch den Preisindex des Bruttoin-
landsprodukts erfasst. Denn »verteilungsseitig« lasst sich
der BIP-Deflator in die beiden Hauptkomponenten Arbeit-
nehmerentgelte je Einheit reales BIP sowie Betriebstiber-
schisse und Selbsténdigeneinkommen je Einheit reales
BIP zerlegen. Hinzuzurechnen sind die Nettoproduktions-
abgaben (Produktions- und Importabgaben abzgl. Sub-
ventionen, die Uberwiegend Bestandteil der staatlichen
und damit gesamtwirtschaftlichen Primareinkommen sind,
sowie die kalkulatorischen Abschreibungen, die die pro-
duktionsbedingte Wertminderung des Sachkapitals erfas-
sen.5 In der Veranderungsrate des BIP-Deflators sind al-
le Komponenten als gewogener Durchschnitt enthalten.
Ohne BerUcksichtigung der Abschreibungen und der Net-
toproduktionsabgaben kénnen die Gewichte mit den Quo-
ten der funktionalen Einkommensverteilung (Lohn- bzw.
Gewinnquote) gleichgesetzt werden.

Die Entwicklung der Kosten- und Gewinnkomponenten ist
allerdings nicht kausal voneinander unabhangig: So kann ei-
ne Erhéhung der Lohne je Produkteinheit bei entsprechend
eingeschranktem Spielraum der Unternehmen fUr Preistber-
walzungen zu einem Minderanstieg bzw. sogar zu einem ab-
soluten Rickgang der Stlickgewinne flhren. In die gleiche
Richtung wirde die Anhebung von Produktionsabgaben
bzw. die Kirzung von Subventionen wirken, sofern auch
sie nicht durch entsprechende Preisénderungen ausgegli-
chen werden.

Die Analyse der Verteilungsseite zeigt, dass
der unterdurchschnittliche Anstieg des BIP-
Deflators im vergangenen Jahr priméar auf die

Tab. 2

ruckgefUhrt werden kann. Diese sind — je Einheit reales BIP
gerechnet — merklich gesunken; im Jahresdurchschnitt lag
ihr Inflationsbeitrag bei — 0,7 Prozentpunkten (vgl. Tab. 2).
So fielen die Tarifanhebungen vor dem Hintergrund kréaftig
sinkender Beschéftigung sehr gering aus; der vom Statisti-
schen Bundesamt verdffentlichte Index der Tarifverdienste
zeigt flr 2005 die geringsten Gehalts- und Lohnsteigerun-
gen seit der erstmaligen Berechnung des Indexes fur Ge-
samtdeutschland im Jahr 1995 (vgl. Statistisches Bundes-
amt 2006). Zusatzlich dampfte die Verschiebung hin zu mehr
Teilzeitarbeit und Niedrigldhnen. AuBerdem sind zur Jah-
resmitte die Arbeitgeberbeitrage zur Krankenversicherung
gesenkt worden. Dagegen sind die Betriebstberschisse
(einschlieBlich der Selbstandigeneinkommen), die sich im
Einkommenskreislauf als ResidualgréBe ergeben?, erneut
deutlich schneller gestiegen als das reale BIP. Allerdings
hat sich hier die Entwicklung in der zweiten Jahreshélfte
merklich abgeschwacht. Saison- und arbeitstaglich berei-
nigt ist der BIP-Deflator im dritten Quartal 2005 sogar um
0,2% gesunken. Den Unternehmen ist es nicht mehr ge-
lungen, Glpreisbedingte Kostensteigerungen in vollem Um-
fang an die Endverbraucher weiterzureichen; die Gewinn-
margen wurden gedrtckt. In der Jahresdurchschnittsbe-
trachtung reduzierte sich der Inflationsbeitrag der Stlickge-
winne von 1,5 Prozentpunkten (2004) auf einen Prozent-
punkt (2005). Die Ubrigen beiden »Preiskomponenten« Net-
toproduktionsabgaben bzw. Abschreibungsbedarf (je Ein-

6 Im Inland entstandene Bruttolohne und -gehalter zuzlglich Sozialbeitrage
der Arbeitgeber (Inland).

7 Dies liegt u.a. daran, dass es in Deutschland keine umfassende Bilanzsta-
tistik fUr Nichtfinanzielle Kapitalgesellschaften gibt (vgl. Statistisches Bun-
desamt 2000, 24).

Komponentenzerlegung des BIP-Deflators
Veranderung gegeniiber dem Vorjahr in Prozentpunkten

Entwicklung der Arbeitnehmerentgelte® zu-

4 Der Terms-of-Trade-bedingte Realeinkommenstrans-
fer der deutschen Wirtschaft an die tUbrige Welt be-
trug im abgelaufenen Jahr 0,6 Prozentpunkte. Als Mal3
fur die Anderung des inldndischen Realeinkommens
aufgrund einer Anderung der Terms of Trade (Terms-
of-Trade-Effekt) wird hier die Differenz zwischen der
Verénderungsrate des realen BIP und der Verande-
rungsrate des Realwerts des BIP herangezogen (no-
minales BIP deflationiert mit dem Preisindex fur die in-
l&ndische Verwendung). Zum Terms-of-Trade-Effekt
vgl. Nierhaus (2000).

Von der Verteilungsseite ist das nominale BIP definiert
als Summe aus Arbeitnehmerentgelten L, Betriebs-
Uberschissen und Selbststandigeneinkommen G; Ab-
schreibungen A und den Nettoproduktionsabgaben S:
BIP =L+ G+ A+ S. Damit lasst sich der BIP-Defla-
tor pgp Wie folgt darstellen: pg = BIP/BIP, = L/BIP,
+ G/BIPg + A/BIPg + S/BIPg, mit L/BIPg: Lohnstiick-
kosten, G/BIP: Stiickgewinne; A/BIPg: Abschreibun-
gen je Einheit reales BIP, S/BIP.: Saldo aus Produkti-
ons- bzw. Importabgaben und Subventionen je Einheit
reales BIP, BIPg: reales BIP (verketteter Volumenwert).

o
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2000 | 2001 | 2002 | 2003 | 2004 | 2005
Bruttoinlands-
produkt” -0,7 1,2 1,4 1,0 0,8 0,4
Arbeitnehmer-
entgelte”” 0,3 0,3 0,3 02 -07 =07
Betriebstber-
schisse u. Selb-
standigen- b
einkommen -1,0 0,7 0,8 05 15 1,0
Nettoproduk-
tionsabgaben®? 0,0 0,0 0,1 03 0,0 0,2
Abschrei-
bungen” 0,1 0,2 0,2 0,0 00 -0/1

* Veranderung gegeniiber dem Vorjahr in %. — ® Je Einheit reales Brut-
toinlandsprodukt (verketteter Volumenwert). — © Bruttoléhne und -gehél-
ter im Inland zuziglich Sozialbeitrage der Arbeitgeber. — 9 Produktions-
und Importabgaben abzuglich Subventionen. — Abweichungen in den
Summen durch Runden der Zahlen.

Quelle: Statistisches Bundesamt; Berechnungen des ifo Instituts.
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heit reales BIP) waren im vergangenen Jahr in unterschied-
licher Richtung preiswirksam; zusammengenommen trugen
sie nur wenig zum Anstieg des BIP-Deflators bei.

Fazit

Obwohl der Preisindex des BIP aus den Preisindizes der
BIP-Komponenten berechnet werden kann, zeigt er — an-
ders als z.B. der Deflator der letzten Verwendung oder der
Deflator der inlandischen Verwendung — nicht die Preisent-
wicklung eines gesamtwirtschaftlichen Guterbundels. Der
BIP-Deflator ist vielmehr ein generelles MaB fur die Preis-
entwicklung der von den inlandischen Produktionsfaktoren
(Arbeit, Kapital und Unternehmertum) erbrachten wirtschaft-
lichen Leistungen. Mit seiner Hilfe kann gezeigt werden, in-
wieweit sich die jahrliche Veranderung des nominalen Brut-
toinlandsprodukts aus einer Mengen- (Volumens-) bzw. aus
einer Preiséanderung ergibt. Zieht man den BIP-Deflator zur
Messung der Geldwertanderung heran, so ist zu beachten,
dass steigende (sinkende) Importpreise — sofern sie nicht in
den Preisen entsprechend weitergegeben werden —den BIP-
Deflator senken (erhdhen).

In Deutschland hat sich die im Inland erbrachte wirtschaft-
liche Leistung im Jahr 2005 lediglich um 0,4% verteuert;
niedrigere Werte sind zuletzt fur die Jahre 1999 und 2000
registriert worden (im Jahr 2000 war der BIP-Deflator auf-
grund abnehmender Stlickgewinne sogar gesunken). MaB3-
geblich fur die auBerordentlich moderate Preisentwicklung
war, dass — je Einheit reales BIP gerechnet — die Arbeitsent-
gelte der im Inland Beschéftigten rucklaufig gewesen sind
und dass die BetriebsUberschusse dlpreisbedingt nicht mehr
so kréftig wie im Jahr 2004 zugenommen haben. Bei Fort-
bestand dieser Tendenzen durfte der BIP-Deflator im lau-
fenden Jahr abermals nur sehr schwach steigen (vgl. Flaig
et al. 2005).
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Inflationsmessung in Europa

Wolfgang Nierhaus

Mit Verbraucherpreisindizes (VPI) wird die Preisentwicklung von Waren und Dienstleistungen, die

von privaten Haushalten erworben werden, gemessen. Der vorliegende Beitrag geht auf die Me-

thodik der Harmonisierten Verbraucherpreisindizes (HVPI) der Europdischen Gemeinschaft ein.

Bei den Harmonisierten Verbraucherpreis-
indizes handelt es sich um einen Satz von
monatlichen Verbraucherpreisindizes, die
von den nationalen statistischen Amtern
und von Eurostat, dem Statistischen Amt
der Européischen Gemeinschaft, seit Ja-
nuar 1997 nach einem Harmonisierten
Ansatz und einheitlichen Definitionen be-
rechnet werden. Dazu gehdren die folgen-
den Schllsselindizes:

— Die nationalen Harmonisierten Verbrau-
cherpreisindizes (HVPI).

— Der Verbraucherpreisindex der Europai-
schen Wahrungsunion (VPI-EWU). Bis
Dezember 2000 wurde der VPI-EWU
fUr elf Mitgliedslander berechnet, ab Ja-
nuar 2001 fur zwolf Mitgliedslander.

— Der Européische Verbraucherpreisin-
dex (EVPI). Bis April 2004 erfasste der
EVPI 15 Mitgliedstaaten, seit Mai 2004
sind es 25 Mitgliedstaaten.

— Der Verbraucherpreisindex des Euro-
paischen Wirtschaftsraums (VPI-
EWR).1

Der deutsche HVPI wird monatlich vom
Statistischen Bundesamt fUr Eurostat er-
mittelt. Der VPI-EWU, der EVPI und der
VPI-EWR werden von Eurostat anhand
der von den Mitgliedstaaten erstellten na-
tionalen Statistiken Uber Preisdnderungen
und Wéagungsschemata berechnet. Har-
monisierte Verbraucherpreisindizes wa-
ren in den neunziger Jahren entwickelt
worden, um die Konvergenz der Preisent-
wicklung beurteilen zu kénnen. Das Preis-
kriterium war zusammen mit den Ubrigen
monetéren und fiskalischen Kriterien (Zin-
sen, Wechselkurse, Staatsdefizite, Staats-
schuldenstand) eine wichtige Entschei-

1 Lander des Euroraums: Belgien, Deutschland, Grie-
chenland, Spanien, Frankreich, Irland, Italien, Lu-
xemburg, Niederlande, Osterreich, Portugal, Finn-
land. EU-L&nder: die Lander des Euroraums sowie
Déanemark, Schweden, das Vereinigte Kdnigreich
sowie die 2004 neu beigetretenen Lander Estland,
Lettland, Litauen, Malta, Polen, Slowakische Re-
publik, Slowenien, Tschechische Republik, Ungarn
und Zypern. Lander des Europdischen Wirtschafts-
raums: die EU-Lander sowie Island und Norwegen.

dungshilfe fur die Aufnahme der einzelnen
EU-Mitgliedstaaten zur Wahrungsunion.2

Die HVPI wurden in den vergangenen Jah-
ren standig fortentwickelt und weiter har-
monisiert, wobei die gréBten Fortschritte
in den Jahren 2000 und 2001 erzielt wur-
den. Damals wurden z.B. die Komponen-
ten Gesundheitspflege, Erziehung und Un-
terricht sowie Sozialschutz in den harmo-
nisierten Index einbezogen. Heute gibt es
HVPI’s fir 29 européische Lander (ndm-
lich die EU-Mitgliedstaaten, Bulgarien, Ru-
manien, Island und Norwegen) sowie die
Turkei. Zudem veroffentlicht Eurostat fur
den Euroraum eine monatliche HVPI-Vo-
rausschatzung auf der Basis vorlaufiger
Ergebnisse von Deutschland, Spanien und
[talien, den nationalen VPI-Daten von Bel-
gien sowie unter BerUcksichtigung bereits
vorhandener Energiepreisdaten (vgl. Eu-
ropaische Zentralbank 2005).

Die Entwicklung des HVPI war deshalb
erforderlich, weil sich die nationalen Ver-
braucherpreisindizes (VPI) in vielfaltiger
Weise unterscheiden. Die Unterschiede
sind zum einen historisch bedingt, zum
anderen spiegeln sich in ihnen unter-
schiedliche gesellschaftliche Rahmenbe-
dingungen oder Strukturen der statisti-
schen Systeme wider. Auch sind die Zie-
le der nationalen VPI oft weiter gefasst
als die des HVPI. Wahrend der HVPI pri-
méar das Ziel »Inflationsmessung« ver-
folgt, kdnnen die nationalen Verbraucher-
preisindizes zusatzlich z.B. als »Kompen-
sationsmaBstab« flr Wertsicherungs-
klauseln dienen oder auch als Deflatoren
flr nominale Aggregate im Rahmen der
Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnun-
gen (z.B. fur die Berechnung des Wirt-
schaftswachstums). Auch die Erfas-
sungsbereiche sind im Allgemeinen un-

2 Nach dem Maastricht-Vertrag bestand eines der
Qualifikationskriterien, durch die sich Lander flr die
Euro-Einfuhrung qualifizieren konnten, darin, dass
die jahrliche Inflationsrate um nicht mehr als
1,5 Prozentpunkte Uber der Rate der drei preissta-
bilsten Lander liegen darf.
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Kasten
HVPI

GemaR Eurostat ist der Harmonisierte Verbraucherpreisindex HVPI ein Laspeyres’scher Kettenindex mit jahrlich wechselnder
Gewichtung. Fur einen beliebigen Monat m im Berichtsjahr ¢ (zum Index-Referenzzeitraum B) wird er nach folgender
»Makroformel« berechnet:

n n
mit t—j 12/¢-1 _t—j-1 12/B B
e Y e, 21% q;
- x -1 X.. X =

i pra;
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wobei p,™ den Preis und ¢, die Verbrauchsmenge von Gut i (aus dem Jahr ) bezeichnet (vgl. Eurostat 2001, 190).
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Unter der Annahme konstanter Verbrauchsmengen ¢,” = ¢/ = = qlB kiirzen sich die Dezemberausdriicke in der Formel heraus,
und der HVPI geht in einen Laspeyres-Index mit fester Basis Uber:
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Beim HVPI wird die Verkettung demnach nur wirksam, wenn sich die Gewichte im Zeitablauf &ndern. Ist dies der Fall, so wird die
Vorjahresrate — anders als etwa beim deutschen Festbasis-VP| — durch zwei unterschiedliche Warenkorbgewichte beeinflusst:
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einheitlich. Die Erfassungsbereiche des deutschen VPl und
des deutschen HVPI unterscheiden sich z.B. im Wesent-
lichen durch die Berlcksichtigung des vom Eigentimer
selbst genutzten Wohneigentums sowie der Kraftfahrzeug-
steuer im deutschen VPI. Wegen technischer und konzep-
tioneller Schwierigkeiten konnten bislang europaweit die
Ausgaben flr selbst genutztes Wohneigentum in den HVPI
nicht einbezogen werden, obwohl diese (und damit auch
die Kosten fUr die Mietwohnung) in den einzelnen Mitglieds-
l&ndern erheblich voneinander abweichen.

3 Definiert man den Begriff »Lebenshaltungskosten« als Aufwand zur Er-
zielung eines bestimmten Lebensstandards (Nutzen), so vergleicht ein
Lebenshaltungskostenindex (»6konomischer Preisindex<) die bei alter-
nativen Preissituationen jeweils kostenminimalen Ausgaben. Beim 6ko-
nomischen Preisindex wird nicht ein Warenkorb zwischen Basis- und Be-
richtsperiode konstant gehalten, sondern das Nutzenniveau eines Kon-
sumenten (»constant utitility index«). Gemessen wird ein Ausgabenver-
héltnis, das nicht nur durch die Verédnderung von Preisen, sondern auch
durch die Substitution von teurer gewordenen Gutern durch billiger ge-
wordene Produkte im Zeitablauf bestimmt wird. Okonomische Preisin-
dizes kénnen nur bei Kenntnis der Praferenzordnung des Konsumenten
(Nutzenfunktion) ermittelt werden. Es lasst sich aber zeigen, dass Las-
peyres-Preisindizes die obere Schranke, Paasche-Indizes die untere
Schranke eines 8konomischen Preisindex bilden. Die Differenz zwischen
einem Laspeyres-Index und einem 6konomischen Preisindex, der Sub-
stitutionsvorgéngen explizit Rechnung tragen kann, wird als »substituti-
on bias« bezeichnet (vgl. Hill 1999).
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Anders als z.B. der vom amerikanischen Bureau of Labor
Statistics (BLS) berechnete monatliche Consumer Price In-
dex (CPI), der als »Lebenshaltungskostenindex« (»cost-of-
living Index«)® konzipiert ist, ist der HVPI priméar als »reiner
Preisindex« angelegt (vgl. Astin 2002; Greenlees 2001). Al-
le nationalen HVPI werden demzufolge nach dem Inlands-
konzept berechnet, d.h. es werden lediglich Ausgaben er-
fasst, die im Inland von Inldndern und Auslandern getatigt
werden. Ausgaben von Gebietsansassigen im Ausland blei-
ben beim HVPI unbertcksichtigt.

Die Indexformel des HVPI

Der Harmonisierte Verbraucherpreisndex HVPI ist seiner
Formel nach ein Index vom Laspeyres-Typ. Anders als beim
deutschen Verbraucherpreisindex VP! ist jedoch die M&g-
lichkeit einer jahrlichen Aktualisierung des Wagungssche-
mas vorgesehen (Kettenindex). Als Bezugszeitraum fUr die
jahrliche Indexberechnung wird nicht ein Jahresdurchschnitt
gewadhlt, sondern der Monat Dezember. Die Preisindizes
werden jahrlich verkettet; die Gewichtungsschemata wer-
den dabei jeweils zum Januar des neuen Jahres umge-
stellt. Der Warenkorb des HVPI wird somit fur jeweils nur
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ein Jahr konstant gehalten, wahrend bei Festbasispreisin-
dizes die Mengenkomponente Uber einen langeren Zeit-
raum unverandert bleibt. Die verketteten HVPI wurden bis
Ende 2005 auf den Jahresdurchschnitt 1996 bezogen; seit-
her ist als Index-Referenzzeitraum das Jahr 2005 maBgeb-
lich (vgl. Kasten HVPI).

Im Vergleich zu herkémmlichen Festbasisindizes, die Preis-
bewegungen anhand eines festen Wagungsschemas mes-
sen, besteht die Starke eines Kettenindex in der groBeren
Aktualitédt der zugrunde liegenden Verbrauchsgewohnhei-
ten. Ein verandertes Verbraucherverhalten kann frihzeitig
in den Warenkorbgewichten berticksichtigt werden. Nach-
teilig ist hingegen, dass die Eigenschaft des reinen Preis-
vergleichs zumindest partiell verloren geht. Beim HVPI sind
im Vorjahresvergleich die Ergebnisse nicht nur durch Preis-
fluktuationen, sondern auch durch Mengenbewegungen be-
einflusst (vgl. Kasten HVPI). Im besonders konjunkturrele-
vanten Vormonatsvergleich spiegeln dagegen die HVPI-Er-
gebnisse (mit Ausnahme der Monatsrate von Dezember
auf Januar des Folgejahres) die reine Preisentwicklung wi-
der (vgl. Deutsche Bundesbank 1998).

Zur Ableitung des jeweils aktuellen Gewichtungsschemas
ware es im Prinzip notwendig, jahrlich die Verbrauchsge-
wohnheiten der Konsumenten zu erheben. Bei einem Fest-
basisindex wie beim deutschen Verbraucherpreisindex VPI
werden die Verbrauchsgewohnheiten dagegen nur im Funf-
jahresrhythmus erfasst. Um den Mehraufwand fUr Lander,
die national Festbasisindizes berechnen, in Grenzen zu hal-
ten und dennoch die Vergleichbarkeit der Harmonisierten
Verbraucherpreisindizes zu gewahrleisten, brauchen Lan-
der mit Festbasisindex das Wagungsschema nicht jahrlich
neu berechnen, sondern kdnnen die in der Basisperiode be-
obachteten Verbrauchsausgaben anhand der aktuellen
Preisentwicklung fortschreiben (Preisaktualisierung). Die ge-
meinsame Bezugsbasis der Gewichte ist in diesem Fall nur
ihre Preiskomponente, die sich (mit Ausnahme der Preis-
komponente fUr den Basiszeitraum) auf den jeweiligen De-
zember des Vorjahres bezieht. Die jahrliche Preisaktualisie-
rung, die jeweils zum Januar vorgenommen wird, hat keine
Auswirkung auf die Ergebnisse (vgl. Klees-Friedrich 2002;
Statistisches Bundesamt 2004).

Die zur Berechnung der HVPI verwendeten Gewichte kdn-
nen sich auf einen Referenzzeitraum von bis zu sieben Jah-
ren vor dem aktuellen Jahr beziehen. Alle Mitgliedstaaten
sind allerdings verpflichtet, die Gewichte jahrlich zu Uberpri-
fen und gegebenenfalls entsprechende Anpassungen vor-
zunehmen. SchlieBlich soll der HVPI schlieBlich in Bezug auf
die Marktentwicklung aktuell bleiben. Neue Guter mussen

4 Zu den Landern, die national einen Kettenindex mit jahrlicher Aktt,!_alisie—
rung der Gewichte berechnen, zéhlen etwa Frankreich, ltalien, Oster-
reich, Schweden, das Vereinigte Kénigreich und Norwegen.

deshalb in den HVPI aufgenommen werden, sobald ihr An-
teil ein Promille an den Gesamtausgalben der privaten Haus-
halte Ubersteigt (neu signifikant gewordene Waren und
Dienstleistungen). Dies hat innerhalb von zwolf Monaten
nach ihrer Ermittlung zu erfolgen.

Der VPI der Europaischen Wahrungsunion
(VPI-EWU)

Der Verbraucherpreisindex der Europaischen Wahrungsuni-
on VPI-EWU ist einer der wichtigsten Wirtschaftsindikato-
ren fUr den Euroraum. Er dient im Rahmen der geldpoliti-
schen Strategie der Européischen Zentralbank (EZB) als
zentrales Instrument zur Uberwachung der Preisstabilitét im
Euroraum. Diese ist vom EZB-Rat als mittelfristig beizube-
haltende Steigerung des Harmonisierten Verbraucherpreis-
index fur das Euro-Wahrungsgebiet »von unter 2%« gegen-
Uber dem Vorjahr definiert.

Der VPI-EWU wird als gewogenes Mittel der Harmonisier-
ten Lander-VPI, die an der Europaischen Wirtschafts- und
Wahrungsunion teiinehmen, ermittelt. Formalist er ein Las-
peyres’scher Kettenindex, bei dem sich die Landergewich-
te jedes Jahr andern kénnen und der auBerdem die Auf-
nahme weiterer Lander in die Eurozone erlaubt.5 Grundla-
ge der Landergewichte sind die Daten der Volkswirtschaft-
lichen Gesamtrechnungen, die sich auf das Jahr beziehen,
das zwei Kalenderjahre vor dem jeweiligen Berichtsjahr en-
det. Sie werden auf die Dezemberpreise des jeweiligen Vor-
jahres aktualisiert. Bei der Aggregation dienen als Lander-
gewichte die monetaren Konsumausgaben der privaten
Haushalte (nach ESVG 95; vgl. Europaische Kommission
2004). In nationalen Wahrungen ausgedrtckte Ausgaben
aus dem Jahr 1998 oder fruher werden mit Hilfe der un-
widerruflich festgelegten Euro-Umrechnungskurse umge-
rechnet.6

Mit der Veroffentlichung der Harmonisierten Verbraucher-
preisindizes flr den Januar 2006 wurden die HVPI-Index-
niveaus von 1996 = 100 auf 2005 = 100 umbasiert und
die L&ndergewichte aktualisiert. Zeitgleich traten neue Run-
dungsverfahren in Kraft, um die Auswirkungen der Revisi-
on auf die historischen Daten mdaglichst gering zu halten.
Die Indexniveaus fur die Eurozone, die EU und den EWR
werden nunmehr auf der Grundlage ungerundeter Daten
der Mitgliedstaaten berechnet. Vom Beginn der Reihe an
werden die Indexwerte auf zwei Dezimalstellen gerundet

5 Wenn z.B. x weitere Lander der Wahrungsunion im Jahr t beitreten und
sich dadurch die Teilnehmerzahl auf 12 + x erhdht, so wird im Dezember
des vorhergehenden Jahres der VPI-EWU fir die 12 + x Teilnehmerlander
mit dem VPI-EWU fUr die bisherigen zwdlf Teilnehmerlander verkettet.

6 Die Landergewichte fir den EVPI und den VPI-EWR werden aus dem
Wert der Konsumausgaben der privaten Haushalte in Landeswahrung, um-
gerechnet in Kaufkraftstandards (KKS), berechnet.

59. Jahrgang - ifo Schnelldienst 6/2006
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Kasten
VPI-EWU

Der Verbraucherpreisindex der Europaischen Wahrungsunion (VPI-EWU) mit s (=12) Mitgliedslandern wird nach folgender Formel

berechnet (vgl. Eurostat 2001, 203 ff.):

\ VHVPIm/t
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EWU m/t rt
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Dabei stellen der Faktor ,c; das Landergewichtgewicht, der Ausdruck ,HVPI,, den Harmonisierten Verbraucherpreisindex eines
Mitgliedslandes r u.r_1d der Ausdruck g VPI,,, den Verbraucherpreisindex der Europaischen Wahrungsunion im Monat » des

Berichtsjahrs ¢ dar. Aquivalent gilt die rekursive Formel:
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Sofern die Dezemberwerte der Lander-HVPI’'s nicht allzu sehr um den VPI-EWU streuen (in diesem Fall ist HVPI;5.; = gy VPL510),

kann man dafir auch schreiben:

= E rclerVP]m/t
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Der VPI-EWU lasst sich approximativ als ein mit aktuellen Konsumanteilen gewogenes Mittel der nationalen HVPI's darstellen.

Nimmt man ferner an, dass sich die Léandergewichte von Jahr zu Jahr nur wenig dndern, d.h. es gelte ,c; = ,c;;, so errechnet sich
der Inflationsbeitrag eines Mitgliedlandes » zum VPI-EWU (gemessen in Prozentpunkten) gemaf:

VHVPIm/t
C X -

VP
o rHVP[m/l—l

EWUVP]m/t—l

mi=l 100 furr =1, s

veroffentlicht. Die Verdnderungsraten werden auf der
Grundlage der veroéffentlichten Indexniveaus berechnet. Die
Indexniveaus fUr die einzelnen Mitgliedstaaten werden je
nach nationaler Praxis weiterhin entweder auf eine oder
zwei Dezimalstellen gerundet verdffentlicht (acht Lander
des Euroraums und neun weitere EU-Lander publizieren
inzwischen HVPI-Indizes mit zwei Dezimalstellen). Auch
hier werden Veranderungsraten auf der Basis der verof-
fentlichten Indizes ermittelt.”

Inflationsbeitrage

Oftmals ist man nicht nur an der aktuellen Inflationsrate ei-
nes Mitgliedslandes interessiert, sondern auch an seinem
durchschnittlichen Inflationsbeitrag zum VPI-EWU (vgl. Tabel-
le). Der Inflationsbeitrag eines Mitgliedslandes r ist ¢.p. um-
so hoher, je groBer das spezifische Landergewicht ist, je gro-
Ber die aktuelle nationale Inflationsrate ausféllt und umso stér-
ker das Preisniveau im Monat m des Berichtsjahrs t-7 seit
dem Index-Referenzzeitraum im Vergleich zum EWU-Durch-

7 Neues Basisjahr 2005 = 100 fUr die harmonisierten Verbraucherpreisindi-
zes (vgl. Eurostat 2005; Européaische Zentralbank 2006).
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schnitt gestiegen ist, was im Faktor HVPIms-1 / ewuV/Plmvi-1
zum Ausdruck kommt (vgl. Kasten VPI-EWU). Die kumulier-
te Inflation aus der Vergangenheit spielt nur dann keine Rol-
le, wenn sie im betreffenden Monat gerade im Ausmal des
EWU-Durchschnitts stattgefunden hat.

Wie nicht anders zu erwarten, lieferte Deutschland auch im
Jahr 2005 mit einem L&ndergewicht von 29% den groBten
Inflationsbeitrag zum VPI-EWU, obwohl hier das Preisniveau,
gemessen am deutschen HPVI, mit 1,9% unterdurchschnitt-
lich gestiegen war. Danach folgten die drei anderen groBen
Mitgliedslander Italien, Frankreich und Spanien. Zusammen-
genommen trugen Italien und Spanien aufgrund ihrer Uber-
durchschnittlich hohen Teuerung mit 37 % jedoch starker zur
Gesamtinflation im Euroraum bei, als es ihrem kumulierten
Landergewicht (301/2%) entsprach. Bei Deutschland und
Frankreich verhielt es sich gerade umgekehrt. Bei einem Lan-
dergewicht von insgesamt knapp 50% lag hier der kumu-
lierte Inflationsbeitrag zum VPI-EWU lediglich bei 431/2%.
Die Ubrigen acht EWU-Mitgliedslander steuerten im Jahr
2005 aufgrund ihres geringen Landergewichts zusammen-
genommen nur knapp 20% zur Gesamtinflation bei.

Die Formel fur die Berechnung landerspezifischer Inflati-
onsbeitrdge kann dartber hinaus zur Abschatzung der
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|Zur Verdanderung des Verbraucherpreisniveaus in der Europdischen Wahrungsunion (2005 = 100)
Jahrliche Inflationsraten in %
1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005
HVPI
Belgien 1,5 0,9 1.1 2,7 2,4 1,6 1,5 1,9 25
Deutschland 1,5 0,6 0,6 1,4 1,9 1,3 1,0 1,8 1,9
Griechenland 5,4 45 2,2 29 3,7 3,9 35 3,0 3,5
Spanien 1,9 1,8 2,2 35 2,8 3,6 3,1 3,1 3,4
Frankreich 1,3 0,7 0,6 1,8 1,8 1,9 2,2 23 1,9
Irland 1,2 2,2 25 53 4,0 4,7 4,0 23 2,2
Italien 1,9 2,0 1,7 2,6 23 2,6 2,8 23 2,2
Luxemburg 1,4 1,0 1,0 3,8 2,4 21 25 3,2 3,8
Niederlande 1,9 1,8 2,0 23 51 3,9 2,2 1,4 15
Osterreich 1,2 0,8 0,5 2,0 23 1,7 1,3 2,0 21
Portugal 1,9 2,2 2,2 2,8 4.4 37 33 25 21
Finnland 1,2 1,3 1,3 3,0 27 2,0 1,3 0,1 0,8
Euroraum (VPI-EWU) 1,6 1,1 1,1 21 24 2,2 2.1 2.1 2,2
Jahrliche Inflationsbeitrage zum VPI-EWU in Prozentpunkten a)
HVPI
Belgien 0,06 0,03 0,05 0,11 0,08 0,05 0,05 0,06 0,08
Deutschland 0,56 0,22 0,23 0,50 0,61 0,42 0,32 0,52 0,56
Griechenland 0,00 0,00 0,00 0,00 0,08 0,09 0,09 0,08 0,09
Spanien 0,15 0,15 0,19 0,30 0,28 0,36 0,33 0,33 0,38
Frankreich 0,29 0,15 0,12 0,39 0,37 0,40 0,44 0,49 0,39
Irland 0,01 0,02 0,02 0,05 0,04 0,05 0,05 0,03 0,03
Italien 0,33 0,35 0,31 0,46 0,43 0,50 0,53 0,44 0,42
Luxemburg 0,00 0,00 0,00 0,01 0,01 0,01 0,01 0,01 0,01
Niederlande 0,09 0,09 0,10 0,13 0,26 0,20 0,12 0,07 0,08
Osterreich 0,04 0,03 0,02 0,06 0,08 0,05 0,04 0,06 0,07
Portugal 0,03 0,03 0,04 0,05 0,09 0,07 0,07 0,05 0,05
Finnland 0,02 0,02 0,02 0,05 0,04 0,03 0,02 0,00 0,01
Euroraum (VPI-EWU) 1,6 1,1 1,1 21 24 2,2 2,1 2.1 2,2
Landergewichte in % b)
HVPI
Belgien 3,8 3,8 4,0 4,0 34 3,4 33 383 89
Deutschland 34,5 34,5 34,5 34,7 30,9 30,6 29,9 29,2 29,0
Griechenland 0,0 0,0 0,0 0,0 2,4 25 2,6 2,7 2,7
Spanien 8,9 8,9 9,1 9,1 10,4 10,3 10,9 11,1 11,4
Frankreich 21,9 21,9 211 20,9 20,5 20,4 20,5 20,7 20,7
Irland 0,9 0,9 1,0 1,0 1,2 1,2 1,3 1,3 1,3
Italien 18,1 18,2 18,8 18,3 18,7 19,3 19,2 19,3 19,2
Luxemburg 0,2 0,2 0,2 0,2 0,2 0,3 0,3 0,3 0,3
Niederlande 5k3 53] 51 57 53 52 54 583 52
Osterreich 3,1 3,0 29 29 33 3,2 3,2 3,1 3,1
Portugal 1,7 1,7 1,8 1,8 21 2,0 21 21 21
Finnland 1,6 1,6 15 1,5 1,6 1,6 1,6 1,6 1,6
Euroraum (VPI-EWU) 100,0 100,0 100,0 100,0 100,0 100,0 100,0 100,0 100,0
3 Angaben fiir den Euroraum in %. — ® Abweichungen in den Summen durch Runden der Zahlen.

Quelle: Eurostat; Berechnungen des ifo Instituts.

Wirkungen von nationalen Preisschocks auf die Inflations-
rate im Euroraum herangezogen werden. Wirde sich z.B.
der deutsche HVPI im Januar 2007 aufgrund der
beschlossenen fiskalischen MaBnahmen der Bundesre-
gierung (Heraufsetzung des Normalsatzes bei der Mehr-
wertsteuer um 3 Prozentpunkte bei gleichzeitiger Sen-
kung der Arbeitgeberbei-trage zur Sozialversicherung um
0,8 Beitragspunkte) c.p. um 1% erhdhen, so stiege hier-
durch der VPI-EWU (bei einem deutschen Landergewicht
von knapp einem Drittel) um rund 0,3 % (vgl. EEAG
2006,30).

Fazit

Mit den Harmonisierten Verbraucherpreisindizes (HVPI)
steht in Europa ein leistungsfahiges System vergleich-
barer Verbraucherpreisindizes zur Verfugung. Der HVPI
wurde eingeflhrt, um auf der Ebene der privaten Haus-
halte ein optimales MaB fur Inflationsvergleiche innerhalb
des Euroraums und Europas zu erhalten. Dartber hin-
aus wird der Verbraucherpreisindex des Euro-Wah-
rungsgebiets (VPI-EWU) im Rahmen der geldpoliti-
schen Strategie der EZB zur Beurteilung der Preisstabi-
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litat herangezogen (vgl. Européische Kommission, Euro-
stat 2004).

Allerdings gibt es beim HVPI auch einige methodische Kri-
tikpunkte.® Als Kettenindex ist der HVPI, anders als etwa der
dem Festbasis-Ansatz konzipierte deutsche Verbraucher-
preisindex (VPI), nicht konsistent Uber Teilindizes aggregier-
bar. Eine Zerlegung in besonders interessierende Kompo-
nenten (wie administrierte Preise) ist deshalb nutzerseitig
nicht moglich.9 Der HVPI kann im Allgemeinen auch nicht
als Ausgabenverhaltnis oder als Mittelwert von Preismess-
zahlen interpretiert werden. Zudem kann die Inflationsrate
im Vorjahresvergleich durch Anderungen der Ausgabenge-
wichte beeinflusst sein, was dem Konzept eines reinen Preis-
vergleichs zuwiderlauft, selbst wenn sich die Gewichte von
Jahr zu Jahr nur marginal &ndern sollten. Dies gilt erst recht
beim Ubergang auf die EWU- oder EU-Ebene, weil hier die
jahrliche Aktualisierung der Landergewichte (bis hin zur Neu-
aufnahme von weiteren Mitgliedslandern) zusétzlich zu Bu-
che schlagt. Auch die explizite Bertcksichtigung von neu
signifikant gewordene Waren und Dienstleistungen 1auft dem
Ziel eines reinen Preisvergleichs zuwider. Letztlich soll der
HVPIim Hinblick auf die Marktentwicklung stets aktuell sein.
Der Harmonisierte Verbraucherpreisindex, obwohl als »rei-
ner Preisindex« vom Laspeyres-Typ konzipiert, tragt damit
auch der »Lebenshaltungskostenindex-Philosophie« cum
grano salis Rechnung.
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