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Vorwort

Das ifo Institut begleitet seit seiner Gründung im Jahr 1949 das aktuelle Wirt-

schaftsgeschehen durch seine regelmäßigen Konjunkturumfragen und Konjunk-

turprognosen. Daneben hat das ifo Institut aber immer auch Aufsätze zur me-

thodischen Basis seiner Konjunkturforschung veröffentlicht. Die hier präsentier-

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 längerfristigen Perspektive, 

- Statistische Grundlagen: Volkswirtschaftliche Gesamtrechnungen und Preise. 

Die ausgewählten Artikel schlagen dabei zunächst 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 

ausgewählten längerfristigen Wirtschaftsproblemen im nationalen wie auch im 

internationalen Rahmen. Last but not least wird auf die wirtschaftsstatistischen 

Grundlagen der Konjunkturforschung eingegangen. Hierzu zählen 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 veröffentlicht wurde, einem breiteren Leserkreis zugänglich 

gemacht werden. Die Autoren waren oder sind Mitarbeiter der Abteilung Kon-

junktur und Finanzmärkte bzw. der Abteilung Unternehmensbefragungen des 

ifo Instituts. Hans-Werner Sinn ist Präsident des ifo Instituts. 
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»ifo Geschäftsklimaindex auf Fünfjahres-

hoch« und »ifo Index auf höchstem Stand

seit Mai 2000« sind nur zwei Überschrif-

ten aus einer Reihe von ähnlich lautenden

Meldungen, mit denen in der Presse die ifo

Geschäftsklimawerte vom Januar betitelt

wurden. Vielfach wird nun die Frage ge-

stellt, ob dieser hohe Stand des Indexes

auch ein ähnlich hohes Wachstum wie im

Jahr 2000 erwarten lässt? Und wenn nicht,

warum nicht? So titelt auch Sebastian

Dullien in der Financial Times Deutschland

»ifo-Rekorde ohne Rekordwachstum« und

argumentiert dann, dass die Firmen von ifo

ja nur befragt werden, ob sie eine Verbes-

serung, eine Konstanz oder eine Ver-

schlechterung ihrer Lage sehen. Der Autor

schließt, dass ein höherer Geschäftskli-

maindex anzeigt, dass der Aufschwung an

Breite gewinnt, aber nicht unbedingt wie

stark das Wachstum zulegt. 

Der Schluss von Sebastian Dullien ist grundsätzlich richtig.

Etwas technischer formuliert, ist das ifo Geschäftsklima ei-

ne Art Diffusionsindex, der in erster Linie die Breite des Auf-

schwungs misst. Man kann den Wert des Geschäftsklimas

deshalb nicht unmittelbar in eine Wachstumsrate des Brut-

toinlandsprodukts übertragen. 

Neben der Konstruktion des Klimaindexes liegt dies daran,

dass die von den Unternehmen abgefragte Lageeinschät-

zung eine relative Aussage beinhaltet. Für die Unternehmer

ist eine gute Geschäftslage heute nicht notwendigerweise

dasselbe wie vor einigen Jahren, denn die allgemeine wirt-

schaftliche Situation hat sich ja auch verändert: So wuchs

die Wirtschaft in den Jahren von 2001 bis 2005 mit durch-

schnittlichen realen Wachstumsraten von 0,7%, während

sie in den Jahren von 1995 bis 2000 um real durchschnitt-

lich 2% wuchs. Möglicherweise ist heute für die Unterneh-

men gut, was früher als unbefriedigend galt. Man wird ja be-

scheiden. 

Obwohl all dies grundsätzlich zu konzedieren ist, ist die

Prognosekraft des ifo Indexes für das wirtschaftliche

Wachstum doch erheblich. Die Meldungen der Firmen wer-

den nämlich nicht nur saldiert, sondern auch gewichtet.

Wie stark eine Meldung in das Gesamtergebnis eingeht,

hängt zum einen von der Größe der Firma und zum ande-

ren von dem »Einfluss« ihrer Branche auf die wirtschaftli-

che Entwicklung ab, der in der Regel durch die Brutto-

wertschöpfung gemessen wird. Durch die Messung der

Diffusionsbreite des Aufschwungs in Kombination mit der

Gewichtung lassen sich mit dem ifo Geschäftsklima durch-

aus Rückschlüsse auf die Stärke des konjunkturellen

Wachstums in Deutschland ziehen. Ja, der Index eignet

sich mit allen Vorbehalten sogar für numerische Voraus-

schätzungen der Wachstumsrate. 

Abbildung 1 zeigt, wie stark der Zusammenhang zwischen

dem Wert des ifo Klimaindexes und dem Wachstum des rea-

len Bruttoinlandsproduktes tatsächlich ist. Es ist deutlich er-

kennbar, dass das Geschäftklima die konjunkturelle Situa-

tion in Deutschland recht zuverlässig anzeigt. Befürchtun-

gen, dass der Zusammenhang zwischen ifo Geschäftskli-

ma und dem tatsächlichen Wirtschaftswachstum verloren

gegangen sein könnte, haben eine geringere praktische Be-

deutung, als es theoretische Überlegungen erwarten lassen.

Natürlich gibt es immer wieder mal ein, zwei Quartale, für

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 früher vorliegt als die vergleichbaren Daten des

Statistischen Bundesamtes. Der ifo Index wird zwölfmal

im Jahr jeweils innerhalb des Berichtsmonats veröffent-

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 veröffentlicht 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 gegenüber 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. Darü-

ber hinaus werden die Zahlen des Statistischen Bundes-

Hans-Werner Sinn und Klaus Abberger
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amtes im Laufe der folgenden vier Jahre

regelmäßig revidiert, weil zunächst nur über

vorläufige Schätzungen berichtet wird. Wie

Jan Jacobs und Jan-Egbert Sturm (2005)1

empirisch nachgewiesen haben, eignet

sich der ifo Indikator sogar dazu, die Rich-

tung der Revisionen des Statistischen Bun-

desamtes beim Produktionsindex zu prog-

nostizieren.

Das heißt nicht, dass der ifo Index die Da-

ten des Statistischen Bundesamtes erset-

zen kann. Es ist schließlich die Aufgabe des

Amtes, das Bruttoinlandsprodukt möglichst

genau zu ermitteln. Für die Konjunkturana-

lyse ergänzen die ifo-Umfragen die amtli-

chen Daten jedoch in optimaler Weise. 

Von einem guten Frühindikator erwartet

man, dass er konjunkturelle Wendepunkte

rechtzeitig anzeigt und dass er möglichst

glatt verläuft, damit die wirtschaftliche Situation rasch und

zuverlässig eingeschätzt werden kann. Beide Anforderun-

gen werden vom ifo Geschäftsklima erfüllt. Es sendet früh-

zeitig deutliche Signale über die Verfassung der konjunk-

turellen Entwicklung aus. 

Das ifo Geschäftsklima eignet sich nicht nur für die zuver-

lässige Einschätzung der deutschen Konjunktur, sondern

auch für 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 Ökonomen in der Eurozone durchführte, zum

wichtigsten Konjunkturindikator Europas gekürt wurde. »Ger-

man Ifo is Europe’s most important business indicator«,

schreibt die Agentur.2 Wie die Abbildung zeigt, weist ein

Wendepunkt im ifo Geschäftsklima auch für die Eurozone

auf eine Richtungsänderung hin. So wurde das Anziehen

der Konjunktur im Verlauf des Jahres 2003 vom ifo Ge-

schäftsklima bereits Ende 2002 angezeigt. Als sich dann die

wirtschaftliche Entwicklung im Jahr 2004 wieder verlang-

samte, hatte sich das Geschäftsklima bereits wieder abge-

kühlt. Seit Sommer 2005 steigt das ifo Geschäftklima nun

von neuem an. Dies ist ein hoffnungsvolles Signal für die

Konjunktur im Euroraum.

Der Grund für die über die deutschen Grenzen hinausrei-

chende Prognosekraft des »Ifo«, wie der Index in der in-

ternationalen Presse genannt wird, liegt ohne Zweifel in der

hohen innereuropäischen 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 gehören nicht nur deut-

sche, sondern auch andere europäische Firmen. Der In-

dex ist also geradezu ein Spiegelbild der europäischen Kon-

junkturlage.

Der ifo Index ist nun über 30 Jahre alt. Über Jahrzehnte

hinweg wird er nach einer festen Methode erhoben. Mit gro-

ßem Aufwand pflegt das ifo Institut den Berichtskreis von

etwa 7 000 monatlichen Nennungen. Wir gewährleisten ein

sehr hohes Maß an Kontinuität der beteiligten Unternehmen,

weil wir sie mit Sonderauswertungen für die jeweiligen Bran-

chen bedenken. Immerhin wird der Index ja intern auf mo-

natlich über 150 Branchen heruntergebrochen. Die große

zeitliche Persistenz der Erhebung und der Umstand, dass

in drei Jahrzehnten nicht ein einziger Monat zu finden ist, in

dem ifo seine Indexwerte nicht pünktlich veröffentlicht hät-

te, haben weltweit ein Vertrauen in die Qualität des Indexes

geschaffen, für das es unter den Konjunkturindikatoren nur

wenige vergleichbare Beispiele gibt. 

Abb. 2

1 J. Jacobs und J.-E. Sturm, »Do Ifo Indicators Help Explain Revisions in

German Industrial Production?«, in: J.-E. Sturm, und T. Wollmershäuser,

(Hrsg.), Ifo Survey Data in Business Cycle and Monetary Policy Analysis,

Physica-Verlag, Heidelberg 2005. 
2 Laut einer Reuters-Umfrage unter 30 europäischen Volkswirten zum Jah-

resbeginn 2005, veröffentlicht als Agenturmeldung am 31. Januar 2005.
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Das ifo Institut führt seit seiner Gründung

im Jahre 1949 Unternehmensbefragun-

gen durch. Anfang der siebziger Jahre

wurde auf Basis des ifo Konjunkturtests

das ifo Geschäftsklima als Konjunkturin-

dikator entwickelt. Seither wird das Ge-

schäftsklima für die gewerbliche Wirt-

schaft Deutschlands vom ifo Institut mo-

natlich veröffentlicht. In seiner langen Ge-

schichte war es regelmäßig Gegenstand

von wissenschaftlichen Untersuchun-

gen. Auch das 1960 unter Mitwirkung

von ifo gegründete 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, regelmä-

ßig diskutiert wurden. Der vorliegende

Beitrag stellt einen kurzen Literaturüber-

blick über die wissenschaftlichen Aufsät-

ze der letzten Jahre dar, die sich mit der

Prognosequalität des ifo Geschäftskli-

mas beschäftigt haben. Diskutiert wer-

den nur die Studien, die in den letzten

Jahren entstanden sind.

Mitarbeiter des ifo Instituts führten und

führen ebenfalls regelmäßig Analysen zu

diesem Thema durch. Die Ergebnisse die-

ser Studien wurden in zahlreichen Bü-

chern, Schnelldienstartikeln und wissen-

schaftlichen Aufsätzen publiziert. Diese

Veröffentlichungen sollen aber nicht im Fo-

kus des vorliegenden Artikels stehen. Na-

mentlich erwähnt sei hier nur eine frühe

Arbeit von Strigel (1985), da er als »Vater

des Geschäftsklimas« bezeichnet werden

kann, sowie ein neues englischsprachi-

ges Handbuch über die ifo Konjunktur-

umfragen von Goldrian (2007).

Konjunkturindikatoren, wie das ifo Ge-

schäftsklima, finden auch in der Öffent-

lichkeit große Aufmerksamkeit und sind

Entscheidungs- und Orientierungshilfe in

vielen Bereichen. Dies stellt an jeden In-

dikator hohe Qualitätsmerkmale. Von ei-

nem geeigneten Frühindikator kann man

verlangen, dass er (vgl. auch Abberger

2006, Fritsche und Stephan 2002 oder

Hinze 2003):

1. möglichst zeitnah vorliegt,

2. nach der Publikation keinen größeren

Revisionen unterliegt, 

3. einen Vorlauf vor der zur beurteilenden

Zielgröße besitzt; d.h. er sollte frühzei-

tig Signale über den kommenden Kon-

junkturverlauf geben, 

4. eine stabile Vorlaufbeziehung besitzt,

so dass relativ sicher abgeschätzt wer-

den kann, wie frühzeitig das Signal des

Indikators erfolgt und

5. ein möglichst deutliches Konjunktur-

signal enthält; d.h. nicht interessieren-

de kurzfristige Schwankungen in der

Zeitreihe sollten das eigentlich interes-

sierende konjunkturelle Signal mög-

lichst wenig überdecken. 

Die ersten beiden Eigenschaften aus die-

sem Katalog werden vom ifo Geschäfts-

klima und den weiteren Ergebnissen der

ifo Konjunkturumfragen offensichtlich er-

füllt. 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 Anwendungsmöglichkeiten

sind in verschiedenen wissenschaftlichen

Artikeln untersucht worden. Diese gehen

Ein Überblick über die neuere wissenschaftliche Literatur

Klaus Abberger und Klaus Wohlrabe

Einige Prognoseeigenschaften des ifo Geschäftsklimas –

Das ifo Geschäftsklima ist ein viel beachteter Indikator für die konjunkturelle Entwicklung in

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

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

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

der Sachverständigenrat zur Begutachtung der gesamtwirtschaftlichen Entwicklung in seinem Jah-

resgutachten 2006/2007 dem ifo Geschäftsklima einen Abschnitt. Der Beitrag gibt einen Über-

blick über die wissenschaftliche Literatur, die sich mit dem ifo Geschäftsklima auseinandersetzt

und seine Prognoseeigenschaften beurteilt.
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insbesondere der Frage nach, ob ein Indikator überhaupt

Gleich- bzw. Vorlauf bzgl. der Konjunktur (gemessen an ei-

ner Referenzreihe) besitzt oder ob er Wendepunkte zuver-

lässig vorhersagen kann. Der am häufigsten untersuchte Ge-

genstand ist, ob mit Hilfe eines Konjunkturindikators eine

quantitative Prognose (meist einer Wachstumsrate) durch-

geführt werden kann.

Der Sachverständigenrat hat in seinem Gutachten

2006/2007 in einer speziellen Untersuchung festgestellt,

dass das ifo Geschäftsklima 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 fällt die Beurteilung eines

Indikators unterschiedlich aus.

Dieser Artikel stellt einen kurzen Überblick über die wissen-

schaftliche Literatur dar, in der das ifo Geschäftsklima oder

seine beiden Komponenten, Lagebeurteilung und Geschäfts-

erwartungen, Gegenstand der Forschung sind. In den Arti-

keln werden meist auch noch andere Indikatoren auf ihre

Eigenschaften untersucht, wir konzentrieren uns jedoch aus-

schließlich auf die ifo-Indikatoren und ihre Eigenschaften. Ein

Vergleich wird jeweils nur zum Referenzmodell gezogen. Für

weitere Informationen sei auf die angegebene Literatur ver-

wiesen.

Da Konjunkturindikatoren generell nicht nur für 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 können, versuchen wir im

Folgenden eine grobe Kategorisierung der Ansätze. Abge-

sehen von den grundsätzlichen Prognosezielen, unterschei-

den sich die zur Prognose ausgewählten Referenzzeitreihen

und die zur Prognose eingesetzten Methoden.

Die Referenzreihe

Zunächst 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 gewählten Referenzreihe und des Schätzzeit-

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 dafür ist, dass der Index monatlich erhoben wird

und nahezu alle Indikatoren ebenfalls monatlich veröffent-

licht werden. Darüber hinaus wird das verarbeitende Gewer-

be häufig als der Konjunkturzyklen generierende Bereich an-

gesehen. Wird das Bruttoinlandsprodukt als Referenz ver-

wendet, müssen 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 Verän-

derungsrate zum Vormonat (Vorquartal) als auch die Jahres-

wachstumsrate als Referenz dienen können. Warum eine

bestimmte Wachstumsrate gewählt wurde, wird allerdings

häufig nicht inhaltlich begründet. Neben ökonometrischen

Überlegungen (Aspekt der Einheitswurzel, Phasenverschie-

bung) können auch Fragen der inhaltlichen Interpretation die

Auswahl einer bestimmten Wachstumsrate beeinflussen (vgl.

hierzu Nierhaus 1999). Neben der Bildung von Wachstums-

raten können aus Zeitreihen, aber auch mit anderen Me-

thoden konjunkturelle Komponenten, die dann prognosti-

ziert werden sollen, extrahiert werden. Eine Vorgehenswei-

se ist etwa, die Abweichung von einem zu schätzenden Trend

zu verwenden. Wieder andere Ansätze versuchen, eine mög-

lichst glatte Konjunkturkomponente zu ermitteln, um eine

einfachere Analyse des Zustandes der Konjunktur zu errei-

chen. Ein Beispiel für diese Herangehensweise ist der Indi-

kator EuroCOIN des Centre for Economic Policy Research

(vgl. http:\\www.cepr.org\\data\\eurocoin\).

Alle in der Tabelle aufgeführten Studien verwenden Zeitrei-

hen, die »endgültig« sind, d.h. sie unterliegen keiner Revisi-

on mehr. Die Industrieproduktion und das Bruttoinlandspro-

dukt werden zunächst mit einer Schätzung für den entspre-

chenden Monat und dem Quartal angegeben und unterlie-

gen danach mehreren Revisionen. Ein Datensatz, der aus

einer ersten Schätzung und den darauf folgenden Revisio-

nen besteht, wird als Real-Time-Datensatz bezeichnet (vgl.

Döpke 2004). Ein guter Indikator sollte in der Lage sein,

diese Revisionen vorherzusagen, um zeitnah eine Einschät-

zung über die Entwicklung makroökonomischer Größen zu

liefern. In dem Artikel von Jacobs und Sturm (2005) wird

ein solcher Real-Time-Datensatz für die Industrieproduk-

tion verwendet.

Die Methoden

Neben der verwendeten Referenzreihe spielen die einge-

setzten ökonometrischen Methoden eine Rolle in der Beur-

teilung der Eigenschaften von Indikatoren. Im Folgenden

werden wir diese kurz darstellen. Für weitere Informationen

siehe Hamilton (1994), Nierhaus und Sturm (2005) oder Lüt-

kepohl (2005).

Ob ein Indikator einen grundsätzlichen Erklärungsgehalt

bzgl. einer Referenzreihe besitzt, wird meist mit dem Kon-
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zept der Granger-Kausalität analysiert. Bei diesem Ver-

fahren wird untersucht, ob der Indikator einen signifikan-

ten Erklärungsgehalt bzgl. der Referenzreihe besitzt. Es

ist jedoch wichtig, darauf hinzuweisen, dass Granger-Kau-

salität nicht Kausalität im philosophischen oder logischen

Sinne meint.

Zur Vorhersage von Rezessionen und Aufschwüngen wer-

den meist Probit-Schätzungen und Markov-Switching-Mo-

delle verwendet. Zunächst werden die Wendepunkte einer

Zeitreihe, und somit auch ihre Rezessionsphasen, bestimmt.

Danach wird eine neue Zeitreihe 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 binä-

ren Modelle zu schätzen. In diesem Rahmen wird geprüft,

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 häufigs-

ten eingesetzte Benchmark-Modell ist der autoregressive

Prozess (AR-Prozess). Hier wird die Zeitreihe durch eigene

verzögerte Werte erklärt. Gute Konjunkturindikatoren ver-

bessern die Prognose dieses Modells, indem verzögerte

Indikatorwerte in das Modell einfließen. Im multivariaten Fall

wird meist ein bivariates vektorautoregressives (VAR-) Mo-

dell geschätzt. Dieses besteht aus zwei Gleichungen, in

denen die zwei Zeitreihen wechselseitig abhängig von ver-

zögerten Werten dargestellt werden. Diese Gleichungen (Vek-

toren) werden dann simultan geschätzt und zur Prognose

verwendet. Der Vorteil dieser Art multivariater Zeitreihen-

modelle ist, dass mögliche Feedback-Reaktionen explizit

modelliert und geschätzt werden können.

Die oben vorgestellten Zeitreihenmodelle zur quantitativen

Prognose sind linearer Natur. In jüngerer Zeit werden je-

doch auch für die quantitative Prognose mehr und mehr

nichtlineare Zeitreihenmodelle, wie z.B. autoregressive Mar-

59.  Jahrgang –  i fo  Schne l ld ienst  22/2006

21

Konjunkturelle Referenzreihen und Untersuchungszeiträume 

Artikel Referenzreihe Zeitraum 

Döpke, Krämer und Langfeldt (1994) 
Industrieproduktion, saisonal, arbeitstäglich und um Trend 
bereinigt. 

1966:01–1992:12 

Funke (1997) Bruttoinlandsprodukt, Quartalswachstumsraten. 1971:IV–1995:IV 

Döpke (1999) 
Industrieproduktion, gleitender Durchschnitt von sieben 
Monaten, Ausreißer wurden ersetzt. 

1962:01–1998:12 

Langmantel (1999) Reales Bruttoinlandsprodukt, jährliche Wachstumsraten. 1965:I–1998:IV 

Breitung und Jagodzinski (2001) 
Industrieproduktion, saisonal und arbeitstäglich bereinigt, 
jährliche Wachstumsraten (log Differenzen). 

1991:01–2001:06 

Fritsche und Stephan (2002) 
Industrieproduktion (ohne Bau), jährliche Wachstumsraten 
(log Differenzen). 

1978:01–1998:12 

Hüfner und Schröder (2002) 
Industrieproduktion, saisonbereinigt, jährliche Wachstums-
raten. 

1991:12–2000:12 

Hinze (2003) 
Industrieproduktion, Bruttoinlandsprodukt, Vorjahresverän-
derungsraten. 

1992–2002 

Bandholz und Funke (2003) 
Reales Bruttoinlandsprodukt, trendbereinigt (Band-Pass-
Filter), Output-Gap. 

1971:I–2002:II 

Benner und Maier (2004) Industrieproduktion, jährliche Wachstumsraten. 
1991:01 2000:12 
1968:01–2000:10 

Schuhmacher und Dreger (2004) 
Bruttoinlandsprodukt, jährliche Wachstumsraten (log Diffe-
renzen).  

1978:II–2002:I 

Fritsche und Kouzine (2005) 
Industrieproduktion, Originalreihe und gleitender Durch-
schnitt von sieben Monaten, Ausreißer wurden ersetzt 

1978:01–1999:12 

Dreger und Schuhmacher (2005) 
Industrieproduktion, saisonal nicht bereinigt, jährliche 
Wachstumsraten (log Differenzen). 

1992:01–2004:12 

Sachverständigenrat (2005) 
Industrieproduktion, Monats- und Jahreswachstumsraten 
(log Differenzen). 

1994:01–2005:02 

Mittnik und Zadrozny (2005) Bruttoinlandsprodukt, erste Differenzen. 1970:I–2003:IV 

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:II–2004:IV 

Sachverständigenrat (2006) 
Bruttoinlandsprodukt, saison- und kalenderbereinigt, Jah-
reswachstumsraten. 

1970:I–2005:IV 

Quelle: Zusammenstellung des ifo Instituts. 
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kov-Switching-Modelle, verwendet. Für Deutschland gibt es

noch keine explizite Analyse der Prognosemöglichkeiten die-

ser Modelle. Für eine Anwendung auf den Euroraum siehe

Clavaria et al. (2006).

Die quantitative Prognose von Zeitreihen kann auf zwei Ar-

ten erfolgen. Bei der In-Sample-Prognose wird das Modell

mit allen zur Verfügung stehenden Daten geschätzt, 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 geschätzt und dann

eine Prognose über diesen Zeitraum hinaus (außerhalb des

benutzten Samples) berechnet. Die Beurteilung der Quali-

tät 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-Schätzung lie-

fert, jedoch bei der Out-Of-Sample-Prognose sehr schlecht

abschneidet. Aufgrund der größeren Realitätsnähe von Out-

Of-Sample-Prognosen werden diese am häufigsten in der

wissenschaftlichen Literatur verwendet. 

Zur Beurteilung der Prognosequalität eines Modells gibt es

in der Literatur verschiedene Maße. Das am häufigsten 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 Maß jedoch skalenabhängig ist, setzt man es

meist ins Verhältnis zu einem Referenzmodell (manchmal

auch als »naive Prognose« bezeichnet). Dieses skalenunab-

hängige Maß 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 häufigsten verwendete Test

in der Prognoseliteratur ist der Diebold-Mariano-Test.

Die Kohärenz mit der Referenzreihe und der 
konjunkturelle Vorlauf

Bei der Untersuchung von Korrelationskoeffizienten des ifo

Geschäftsklimas im verarbeitenden Gewerbe mit der Refe-

renzreihe (vgl. jeweils die Tabelle) in Döpke, Krämer und Lang-

feldt (1994) weist ifo einen Vorlauf von neun Monaten aus.

Ebenso ist der Test auf Granger-Kausalität signifikant posi-

tiv. Die Autoren führen auch einen statistischen Test durch,

der zeigt, dass der Zusammenhang zwischen den Zeitrei-

hen über den Zeitverlauf konstant ist. Die Methode der Kreuz-

korrelationen wird auch in Breitung und Jagodzinski (2001)

verwendet. Ähnlich wie im Fall der Wendepunkte besitzt das

ifo Geschäftsklima einen Nachlauf von einem Monat und die

Erwartungen einen Vorlauf von zwei Monaten. Der Test auf

Granger-Kausalität fällt ebenfalls positiv aus. Eine Spektral-

analyse in Fritsche und Stephan (2002) zeigt, dass sowohl

das Geschäftsklima als auch die Erwartungen für die In-

dustrie eine hohe Kohärenz mit der Referenzzeitreihe auf-

weist. Darüber hinaus zeigen die Autoren, dass die ifo-Indi-

katoren signifikant Granger-kausal sind und somit einen zu-

sätzlichen Erklärungsgehalt besitzen. Zu den gleichen Er-

gebnissen kommen auch Hüfner und Schröder (2002), Hin-

ze (2003) sowie Dreger und Schumacher (2005).

Langmantel (1999) zeigt mit Hilfe des Konzepts der Gran-

ger-Kausalität, dass das ifo Geschäftsklima einen signifikan-

ten Zusammenhang mit der Jahreswachstumsrate des rea-

len Bruttoinlandsprodukts besitzt. Hinze (2003) zeigt, dass

die ifo Geschäftserwartungen auf Basis des Konzepts der

Kreuzkorrelationen einen effektiven Vorlauf von zwei Quar-

talen aufweisen.

Die Vorhersage von konjunkturellen 
Wendepunkten

Nach Döpke, Krämer und Langfeldt (1994) besitzt das ifo

Geschäftsklima 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 Geschäftsklima in Breitung und Jagod-

zinski (2001) einen durchschnittlichen Nachlauf von zwei Mo-

naten und die Geschäftserwartungen einen Vorlauf von zwei

Monaten gegenüber der Jahreswachstumsrate der Indus-

trieproduktion.

Einen anderen Ansatz verfolgt Funke (1997). Mit Hilfe eines

Probit-Modells wird die Fähigkeit des ifo Geschäftsklimas (in

Jahreswachstumsraten) für 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. 

Döpke (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 Geschäftsklima und seine Bestandteile sehr schlecht ab-

schneiden und wenn, dann nur für eine sehr kurzfristige Prog-

nose von Rezessionen geeignet sind. Am besten würden

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

Döpke (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 bestätigt.
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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 Zeitreihe 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 Geschäftsklima.

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 Veröffentlichungen.

Industrieproduktion

Breitung und Jagodzinski (2001) schätzen 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 Geschäftsklima 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. 

Ähnlich gehen auch Fritsche und Stephan (2002) vor. Auch

sie schätzen ein bivariates Modell und vergleichen es mit

einem univariaten AR(p)-Prozess. Für den Zeitraum von

1991:01 bis 1998:12 werden rekursiv drei und sechs Mo-

natsprognosen durchgeführt. Im Durchschnitt liefert das ifo

Geschäftsklima der Investitionsgüterindustrie, 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 

Hüfner und Schröder (2002) ein bivariates VAR-Modell, je-

doch ist die Lag-Struktur in dem Modell über 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 zwölf Monate. Nach dem Kriterium Theil´s

U sind die ifo Geschäftserwartungen bis auf den Zwölf-Mo-

natshorizont besser als die naive Prognose. Die Anwendung

des Diebold-Mariono-Tests zeigt jedoch, dass die Unter-

schiede nur für einen Horizont von sechs Monaten signifi-

kant sind.

Benner und Meier (2004) gehen noch einen Schritt weiter

als Hüfner und Schröder (2002). Sie erweitern das bivaria-

te VAR- zu einem Vector-Error-Correction-Modell (vgl. Lüt-

kepohl 2005) und bestimmen die Modellstruktur rekursiv.

Darüber hinaus verwenden sie nur die Informationen, die tat-

sächlich zum Prognosezeitpunkt vorliegen. Dagegen neh-

men Hüfner und Schröder (2002) an, dass die ifo Geschäfts-

erwartungen für den Prognosezeitraum schon bekannt sind

(also die tatsächlichen Werte benutzen). Bei zunächst kons-

tanter Modellstruktur erweisen sich die ifo Geschäftserwar-

tungen schlechter als das autoregressive Referenzmodell

(Prognosezeitraum: 1994:01–2000:0). Wird das Schätzmo-

dell jedoch bei jeder Prognose neu bestimmt, so weisen

die ifo Erwartungen für 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 für

die Prognosehorizonte drei, sechs, neun und zwölf Mona-

te besser. Der Unterschied für den Neun-Monatshorizont

ist auch statistisch signifikant. Hier zeigt sich, dass schon

eine Veränderung des Schätzzeitraumes zu einer unter-

schiedlichen Bewertung der Prognosegüte eines Indikators

führen kann. In einer letzten Variation vergrößern die Auto-

ren den Schätzzeitraum. In der Periode von 1968 bis 2002

sind die ifo Geschäftserwartungen bis auf dem Zwölf-Mo-

natshorizont immer signifikant besser als das autoregressi-

ve Referenzmodell.

Der Sachverständigenrat (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)

für 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 für

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 Geschäftsklima im Vergleich zu dem autoregres-

siven Referenzmodell nie eine statistisch signifikante bes-

sere Prognose. Leider werden keine RMSEs 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 Geschäftsklima und seine Bestand-

teile besser als das Referenzmodell prognostizieren. Das

verwendete Modell unterscheidet sich gegenüber den an-

deren dadurch, dass hier auch saisonale Einflüsse 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-Zeitreihen zur Beurteilung der Produktion gegen-

über dem Vormonat und die aktuelle Geschäftslage ins-

besondere die erste Revision der Industrieproduktion vor-

herzusagen hilft.

Bruttoinlandsprodukt

Während das Bruttoinlandsprodukt quartalsweise erhoben

wird, wird das ifo Geschäftsklima monatlich veröffentlicht.

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 über die

Durchschnittsbildung über 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 Schätz-

modells, dass die jährliche Wachstumsrate des realen Brut-

toinlandsprodukts mit Hilfe des ifo Geschäftsklimas prog-

nostiziert werden kann. Der Autor verwendet jedoch keine

statistischen Maße, um die Prognosequalität zu beurteilen.

Er erklärt verbal, warum bestimmte Abweichungen vom

tatsächlichen Wert eingetreten sind.

Hinze (2003) kommt zu dem Schluss, dass für die Jahre

2001 und 2002 die ifo Geschäftserwartungen 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 Geschäftsklima für

einen Prognosehorizont von vier Quartalen eine bessere

Prognosegüte, 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 schätzen. Dies hat den Vorteil,

dass die Indikatoren nicht aggregiert werden müssen und

so keine Informationen verloren gehen. Mit Hilfe dieses An-

satzes zeigen Mittnik und Zadrozny (2005), dass das ifo Ge-

schäftsklima und seine Bestandteile erheblich zur Verbes-

serung der Prognose des Bruttoinlandsprodukts beitragen.

Das Prognosemaß Theil´s U ist teilweise weit unter 1. Einen

formalen Test auf systematische Verbesserung führen 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, für den Zeit-

raum 2001–2004 als auch für den gesamten Zeitraum. Es

zeigt sich, dass das ifo Geschäftsklima und die Erwartun-

gen für den Gesamtzeitraum für 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 durchgeführt, und

es zeigt sich, dass diese noch besser sind als die Ursprungs-

zeitreihe. In dem Prognosezeitraum 1998:I bis 2001:I ist

die Vorhersagequalität schlechter als im Bereich 2001:II bis

2004:IV. Die ifo-Indikatoren sind für die verschiedenen Zeit-

räume 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 führen die Auto-

ren nicht durch, da sie der Ansicht sind, dass der Stichpro-

benumfang zu klein ist. 

Das Gutachten des Sachverständigenrates (2006) kommt

mit Hilfe eines univariaten Modells zu dem Schluss, dass das

ifo Geschäftsklima und seine Bestandteile keine signifikant

besseren Prognosen als das autoregressive Referenzmodell

liefern. Die Ergebnisse seien »befriedigend«, da die Theil´s

U für bis zu sechs Quartale kleiner als 1 seien, aber nicht

signifikant sind (Diebold-Mariano-Test). Die Prognosequali-

tät 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 rührt aus der generellen

Konstruktionsweise solcher Tests her. Der Fehler, dass der

Test die Nullhypothese nicht ablehnt, obwohl sie tatsäch-

lich falsch ist, wird nicht kontrolliert. 

Zu Beginn dieses Abschnitts wurde darauf verwiesen, dass

der unterschiedlichen Messfrequenz der Zeitreihen Rech-
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nung getragen werden muss. Gerade zu diesem Problem-

bereich gibt es neuere Forschungsansätze, so dass hier

in Zukunft ausgereiftere Methoden zum Einsatz kommen

könnten.

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 Geschäftsklimaindex für das verarbeitende Gewer-

be mit einem Gewicht von 30% ein. Das ifo Geschäftsklima

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 fließen 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-

schäftsklima mit dem Faktormodell verglichen. Das Faktor-

modell liefert zwar relativ gesehen bessere Ergebnisse bzgl.

des Referenzmodells als das Geschäftsklima, 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 Zielgrößen als Referenzzeitreihen und

verschiedene methodische Ansätze verwendet. Aus diesem

Umstand ergibt sich, dass eine Vielzahl von wissenschaft-

lichen Untersuchungen zum ifo Geschäftsklima, als einem

der prominentesten Konjunkturindikatoren in Deutschland,

existiert. Trotz der beachtlichen Anzahl von Studien sind

die methodischen Möglichkeiten aber noch lange nicht aus-

geschöpft. Die Resultate dieser Forschungsarbeiten sind

wichtig, nicht nur für die Prognose an sich, sondern auch

für das Verständnis der Indikatoren. Doch auch wenn das

ifo Geschäftsklima häufig als ein nützlicher Indikator ange-

sehen wird, sollte man sich bei der Verallgemeinerung ein-

zelner Studienergebnisse in Bescheidenheit üben. 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 beschrän-

ken, so dass man aus jeder einzelnen Analyse nicht auf die

generelle »Prognosefähigkeit« der Indikatoren schließen soll-

te. Gerade das wird aber gerne getan, indem man aus den

Ergebnissen einer spezifischen Versuchsanordnung schließt,

welches »der beste«, »der bessere« oder ein »unbrauchba-

rer« Indikator ist. 

Grundsätzlich könnte man versuchen, einen Indikator wie

das ifo Geschäftsklima auf eine bestimmte enge Zielset-

zung hin zu optimieren. Dies könnte etwa dadurch gesche-

hen, dass die Unternehmensmeldung über ein zielgerich-

tetes Gewichtungsschema aggregiert wird, so dass sie

für einen Zweck optimal ist. Auch die Quantifizierung der

dreistufigen kategorialen Unternehmensmeldungen könn-

te zweckgebunden optimiert werden. Gerade die Quanti-

fizierung kategorialer Umfrageergebnisse ist ein großes

eigenständiges Forschungsgebiet. Aus der vorliegenden

Literaturdarstellung soll es aber ausgegrenzt bleiben, da

es ein eigenständiger 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 über viele

Anwendungen und Zielsetzungen hinweg nützliches Ver-

fahren bewährt. Zudem besitzt es den Vorteil, dass es ein

luzides Verfahren ist, das auch durch Dritte nachvollzogen

und interpretiert werden kann.

Der vorliegende Überblick über die wissenschaftliche Lite-

ratur zeigt, dass das ifo Geschäftsklima für viele Problem-

felder der Konjunkturanalyse gewinnbringend eingesetzt

werden kann. Diese Vielseitigkeit gepaart mit dem transpa-

renten Konstruktionsprinzip sind sicherlich wesentliche Grün-

de für die Popularität des Geschäftsklimas.
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Mit Konjunkturindikatoren soll das zyk-

lische Wirtschaftsgeschehen in markt-

wirtschaftlichen Systemen möglichst

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 gegenüber der Vorpe-

riode über der des Produktionspotenti-

als liegt (zunehmende Kapazitätsauslas-

tung), Abschwungsphasen umfassen

sowohl Phasen mit absolut sinkender

Produktionstätigkeit als auch Phasen mit

– gemessen an der Potentialrate – un-

terdurchschnittlich zunehmender Pro-

duktionstätigkeit (abnehmende Kapazi-

tätsauslastung). Obere Wendepunkte

sind dort, wo die Kapazitätsauslastung

maximal ist, untere Wendepunkte dort,

wo die Kapazitätsauslastung ihr Mini-

mum hat. Interpretiert man den Trend-

wert des realen Bruttoinlandsprodukts

(BIP) als eine nichtstrukturelle Schätzung

des Produktionspotentials, so lässt sich

der Konjunkturzyklus äquivalent 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 naturgemäß die vorlaufenden

Indikatoren (sog. Frühindikatoren). Ein

besonders prominenter Frühindikator für

die konjunkturelle Entwicklung in

Deutschland ist das ifo Geschäftsklima.

Es wird als Mittelwert aus den beiden

Komponenten »Geschäftslage« und

»Geschäftserwartungen für die nächs-

ten sechs Monate« berechnet. Die bei-

den Komponenten spiegeln die gegen-

wärtige Situation und die Aussichten der

im Konjunkturtest befragten Unterneh-

men wider. Sie werden deshalb mitein-

ander verbunden, um sichtbar machen

zu können, aus welcher konjunkturellen

Situation heraus eine bestimmte Antizi-

pation abgegeben wird.1 So bedeutet

die Antizipation »etwa gleich bleiben« in

einer Boomphase naturgemäß etwas

anderes als in einer Rezession, nämlich

Fortdauer des Booms oder Fortdauer

der Rezession (vgl. Goldrian und Strigel

1989, 360). 

Im Folgenden soll auf die Qualität des ifo

Geschäftsklimas für die gewerbliche Wirt-

schaft (hochaggregiertes Ergebnis für die

Bereiche Industrie, Bauhauptgewerbe,

Groß- und Einzelhandel) als konjunktu-

reller Frühindikator eingegangen werden.

Als Referenzreihe wird das vierteljährliche

reale Bruttoinlandsprodukt (BIP) im Zeit-

raum 1970 bis 2006 herangezogen. Da

es amtliche BIP-Werte vor dem Jahr 1991

nur für Westdeutschland gibt, werden die

fehlenden gesamtdeutschen Werte durch

der Konjunktur

Klaus Abberger und Wolfgang Nierhaus

Das ifo Geschäftsklima: Ein zuverlässiger Frühindikator

Das ifo Geschäftsklima für die gewerbliche Wirtschaft ist ein viel beachteter Indikator für die

Konjunktur in Deutschland. Im ifo Schnelldienst Nr. 3/2007 wurde bereits auf die speziellen Vor-

laufeigenschaften des Geschäftsklimas 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 Geschäfts-

klimas in Bezug auf die gesamtwirtschaftliche Produktion aufgezeigt werden. Neben einer Unter-

suchung im Zeitbereich erfolgt eine vertiefte Datenanalyse im Frequenzbereich. 

1 Konkret wird das ifo Geschäftsklima nach der For-

mel [(GL + 200)(GE + 200)]1/2 – 200 ermittelt, wo-

bei GL den Saldo aus den positiven und negati-

ven Meldungen zur aktuellen Geschäftslage be-

zeichnet und GE den Saldo aus den positiven und

negativen Meldungen zu den Geschäftsaussichten

in den nächsten sechs Monaten. Zur Vermeidung

von negativen Werten in der Wurzel werden die Va-

riablen GL und GE jeweils um die Konstante 200

erhöht.
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entsprechende Verkettung west- bzw. ge-

samtdeutscher Zeitreihenwerte generiert. Zur

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

Schwingungen zwischen 6 und 32 Quarta-

len (= 1,5 bis 8 Jahre) angesetzt, die Länge

des Baxter-King-Filters beträgt zwölf Quar-

tale (= 3 Jahre). Diese Einstellungen entspre-

chen den in der Literatur üblichen Empfeh-

lungen für einen in der Praxis nahezu opti-

malen Filter.2 Eine zusätzliche Trendbereini-

gung des (in Vierteljahreswerte transformier-

ten) Geschäftsklimas war nicht erforderlich,

weil die Zeitreihe von der Konzeption her sta-

tionär ist.

Ergebnisse für das Geschäftsklima

Abbildung 1 zeigt, dass der Verlauf der bei-

den Zeitreihen im Zeitraum 1970 bis 2006 recht ähnlich ist;

es manifestiert sich ein relativ enger Zusammenhang. Am

aktuellen Rand offenbaren die Reihen seit dem Jahr 2005

eine deutliche Aufwärtstendenz. Weiterhin wird sichtbar, dass

das ifo Geschäftsklima der zyklischen Komponente des rea-

len BIP mehr oder weniger vorauseilt und Wendepunkte früh-

zeitig signalisiert. Rein optisch vermag das Geschäftsklima

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 Geschäftsklimas im be-

trachteten Zeitfenster 1970 bis 2006 kann mit einem Kreuz-

korrelogramm bestimmt werden. Unter einem Kreuzkorre-

logramm versteht man eine graphische Darstellung von Kor-

relationen in Abhängigkeit von der Zeit. Das hier präsentier-

te Kreuzkorrelogramm zwischen dem ifo Geschäftsklima und

der zyklischen Komponente des realen BIP (vgl. Abb. 2) er-

gibt sich auf folgende Weise: Zunächst wird das Geschäfts-

klima auf der Zeitachse nach links verschoben (konkret: um

acht Quartale) und in dieser Konstellation mit der Referenz-

reihe korreliert. Das Ergebnis (hier: der Korrelationskoeffi-

zient ρ-8) bildet die erste Säule im Koordinatensystem. Da-

nach wird das Geschäftsklima auf der Zeitachse schrittwei-

se um jeweils ein Quartal nach rechts verschoben, wobei

der Korrelationskoeffizient stetig zunimmt. Der engste Zu-

sammenhang des ifo Geschäftsklimas mit der zyklischen

Komponente des realen BIP – gemessen am

Maximum des Korrelationskoeffizienten – er-

gibt sich bei einem Vorlauf von zwei Quarta-

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

merken ist bei diesen Berechnungen, dass

der verwendete Kreuzkorrelationsschätzer

asymptotisch unverzerrt und konsistent ist.

Für gegen unendlich gehende Stichproben-
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Abb. 1

Abb. 2

2 Der Baxter-King-Filter ist ein symmetrischer Filter, der

aus einer Zeitreihe nicht nur die niederfrequente Trend-

komponente entfernt, sondern auch die hochfrequen-

te irreguläre Komponente. Um auch an den Rändern

einen symmetrischen Filter zu haben, wurden am An-

fang und Ende der BIP-Zeitreihe zusätzliche Reihen-

werte generiert, Die »backcasts« und »forecasts« wur-

den mit Hilfe von autoregressiven Modellen (AR) er-

zeugt, die Lag-Länge wurde automatisch über das

Akaike-Informationskriterium (AIC) gewählt. Für die er-

forderliche Eliminierung der Saisonkomponente wur-

de das Census-X12-ARIMA Verfahren (mit den reihen-

spezifischen Steuerungsoptionen der Deutschen Bun-

desbank) ausgewählt.
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umfänge besitzt der Schätzer daher die üblicherweise ge-

forderten Eigenschaften. Bekannt ist, dass die Varianz des

Schätzers von den Autokorrelationsfunktionen der beiden

Eingangszeitreihen abhängt und recht groß sein kann (vgl.

Chatfield 2004, 158). Sollen die Kreuzkorrelationen auf Sig-

nifikanz getestet werden, empfiehlt es sich daher, die Ein-

gangszeitreihen geeignet zu filtern. Dieses Verfahren wird in

der englischsprachigen Literatur als »prewhitening« bezeich-

net. Da im vorliegenden Artikel jedoch die Schätzung 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 Geschäftsklimas

noch ein weiterer Vorlauf durch die verschiedenen Publi-

kationszeitpunkte hinzukommt: Die ifo-Ergebnisse (für 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 Veröf-

fentlichungen des BIP durch das Statistische Bundesamt

ist die amtliche Datengrundlage dagegen häufig noch un-

vollständig. Die vorläufigen Ergebnisse werden deshalb

mehrmals überarbeitet, um neu verfügbare Informatio-

nen einzuarbeiten. Endgültige Ergebnisse des BIP liegen

daher erst nach rund vier Jahren vor.

Differenzierter als im Zeitbereich lässt sich der Zusammen-

hang zwischen dem ifo Geschäftsklima und der zyklischen

Komponente des realen BIP durch eine Spektralanalyse im

Frequenzbereich untersuchen.3 Die Spektralanalyse ist ein

Hilfsmittel, mit dem stationäre Zeitreihen in Schwingungs-

komponenten unterschiedlicher Frequenzen zerlegt werden

können. Die Spektraldichte gibt den Beitrag einer bestimm-

ten Frequenz zur Gesamtvarianz der Zeitreihe an. Sie erlaubt

somit eine Abschätzung 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

Zeitreihen im Frequenzbereich zu beschreiben, müssen ver-

schiedene Funktionen, die aus dem Kreuzspektrum abge-

leitet sind, betrachtet werden. 

Zwei solche abgeleitete Funktionen sind die Kohärenz und

das Phasenspektrum (vgl. Shumway und Stoffer 2000,

Kap. 3). Die Kohärenz kann – analog zum quadrierten Kor-

relationskoeffizienten – als quadratische Korrelation zwischen

den beiden Zeitreihen in verschiedenen Frequenzbereichen

interpretiert werden. Sie gibt allerdings keine Auskunft über

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) Spektraldichteschät-

zungen für die Einzelzeitreihen ifo Geschäftsklima bzw. zyk-

lische Komponente des realen BIP. In beiden Reihen ist deut-

lich erkennbar, dass die längerfristigen (Konjunktur-)Kompo-

nenten mit Schwingungen zwischen 6 und 32 Quartalen

(= 1,5 bis 8 Jahre) erwartungsgemäß den Hauptanteil zur

Varianz beisteuern. Kürzerfristige Komponenten in einem

Frequenzbereich, dem umgerechnet Schwingungen von un-

ter 11/2 Jahren entsprechen4, spielen für die Gesamtvarianz

in beiden Reihen jeweils nur eine untergeordnete Rolle. Dies

gilt vor allem für die zyklische Komponente des realen Brut-

toinlandsprodukts, deren hochfrequente Bewegungsantei-

le vom symmetrischen Baxter-King-Filter nahezu vollstän-

dig extrahiert werden. 

Die Graphik unten links in Abbildung 3 zeigt die geschätz-

te Kohärenz. Sie ist ein Maß für den linearen Zusammen-

hang zwischen den zwei Zeitreihen innerhalb eines bestimm-

ten Frequenzbereichs. Sie hat die gleichen Eigenschaften

wie das Quadrat des Korrelationskoeffizienten. Die Kohä-

renz kann Werte zwischen 0 und 1 annehmen, wobei letz-

ter Wert bei einem exakt linearen Zusammenhang erreicht

wird (vgl. König und Wolters 1972, 123). Sie ist darüber

hinaus invariant bezüglich linearer Transformationen. Im kon-

junkturellen Schwingungsbereich offenbart die hier vorge-

nommene Schätzung einen signifikanten Zusammenhang

zwischen dem ifo Geschäftsklima und der zyklischen Kom-

ponente des realen BIP. Die kritischen Werte eines appro-

ximativen F-Tests auf Kohärenz zum Signifikanzniveau 0,01

(= grüne Linie) bzw. 0,05 (= gelbe Linie) werden in diesem

Schwingungsintervall deutlich überschritten; d.h. die Null-

hypothese auf Nichtkohärenz wird abgelehnt. Die durch-

schnittliche Kohärenz zwischen den beiden Zeitreihen be-

trägt 0,72, wenn über alle Werte gemittelt wird, die bei ei-

ner Irrtumswahrscheinlichkeit 5% signifikant positiv sind. Bei

der strengeren Irrtumswahrscheinlichkeit von 1% beläuft sich

die durchschnittliche Kohärenz auf 0,74. 

Das Phasendiagramm unten rechts in Abbildung 3 enthält

eine Schätzung des Phasenspektrums. Mit diesem Instru-

ment kann gemessen werden, ob die zyklischen Kompo-

nenten der beiden Zeitreihen zeitlich verschoben sind. Die
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3 Eine vergleichbare spektralanalytische Untersuchung zwischen dem ifo

Geschäftsklima und dem Nettoproduktionsindex findet sich bei Wolters

und Lankes (1989).

4 Die geschätzte Spektraldichte dieser Komponenten ist dem Originalwert

nach kleiner als 0,1, was umgerechnet Werten unterhalb der blauen

Linie entspricht.
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deutlich negativen Werte im konjunkturrelevanten Schwin-

gungsbereich deuten auf einen merklichen Vorlauf des ifo

Geschäftsklimas in Bezug auf die zyklische Komponente

des realen BIP hin. Allerdings können die Werte des Pha-

senspektrums nicht unmittelbar in den Zeitbereich, d.h. in

einen Vorlauf in Quartalen, übertragen werden. Für einen li-

nearen Filter, der nur aus der zeitlichen Verschiebung von

zwei Zeitreihen besteht, lässt 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-

komponente des ifo Geschäftsklimas im Vergleich zur BIP-

Referenzreihe zugeordnet werden kann. Das betrachtete

Schwingungsfenster wird hier durch alle Zyklen markiert,

für die der approximative F-Test auf Kohärenz (zum Signifi-

kanzniveau 0,05) signifikante Werte liefert. Im konjunkturre-

levanten Schwingungsbereich beträgt der maximale Vor-

lauf fünf Quartale, er wird bei Acht-Jahresschwingungen
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Abb. 3

5 Für 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: 

φ (v) = –2 • π • v • D. Hierbei steht v für die Frequenz und φ(v) für das Pha-

senspektrum zur Frequenz v.
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erreicht. Schließlich lässt sich aus den Ordinatenwerten der

Abbildung 4 der Vorlauf des ifo Geschäftsklimas im Durch-

schnitt der betrachteten Zyklen ermitteln; er beträgt 2,1 Quar-

tale. Zieht man zur Auswahl des Schwingungsfensters das

strengere Signifikanzniveau 0,01 heran, so sinkt der durch-

schnittliche Vorlauf des Geschäftsklimas nur unwesentlich

auf 1,9 Quartale.

Fazit

Das ifo Institut führt seit seiner Gründung im Jahr 1949

regelmäßig Urteils- und Tendenzbefragungen bei den Un-

ternehmen durch. Mit diesem »Herzstück des ifo Instituts«

(vgl. Nerb 2004, 2) wurde ein gänzlich neues Feld der sta-

tistischen und ökonomischen 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 Geschäftsklima aus

den beiden Befragungskomponenten »Geschäftslage« und

»Geschäftserwartungen für die nächsten sechs Monate«

konzipiert. Ausgangspunkt für den Ansatz, die Informatio-

nen über die Geschäftsbeurteilung und die Geschäftser-

wartungen zu einem gemeinsamen Aggregat, dem Ge-

schäftsklima, zusammenzufassen, war die Einschätzung,

dass beide Variablen allein das konjunkturelle Klima nicht

hinreichend widerspiegeln (vgl. Strigel 1971). Denn die Be-

urteilung der derzeitigen Geschäftslage sollte durch die Er-

wartung der Unternehmen über die künftige Entwicklung

ergänzt werden, um die konjunkturellen Kräfte richtig zu

erfassen. Umgekehrt sollte jede Beobachtung der Ge-

schäftserwartungen um die Einschätzung der aktuellen Si-

tuation erweitert werden. Das Geschäftsklima kann in die

Kategorie der Diffusionsindizes eingeordnet

werden.6 Im Gegensatz zu den üblichen aus

der quantitativen Statistik gewonnenen Dif-

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 für »keine Veränderung« so-

wie der »Saldo aus positiven und negativen

Meldeanteilen« (vgl. Strigel 1972, 194 f.).

Heute beruhen die monatlich veröffentlich-

ten Ergebnisse für das ifo Geschäftsklima

in der gewerblichen Wirtschaft (hochaggre-

giertes Ergebnis für die Bereiche Industrie,

Bauhauptgewerbe, Groß- und Einzelhandel)

auf ca. 7 000 Meldungen von Unternehmen

dieses Berichtskreises. 

Die hier präsentierten Berechnungen zeigen, dass der Aus-

sagewert des ifo Geschäftsklimas hinsichtlich der deut-

schen Konjunktur – zieht man als Referenzreihe die zyklische

Komponente des vierteljährlichen 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 ähnlich,

zudem eilt das ifo Geschäftsklima der zyklischen Kompo-

nente des realen BIP voraus und signalisiert die Wendepunk-

te dieser Reihe – wenn auch nicht mit einem konstanten Vor-

lauf – im Durchschnitt frühzeitig (vgl. Abberger und Nierhaus

2007). Eine Kreuzkorrelogrammm-Analyse zeigt, dass sich

der engste Zusammenhang zwischen den beiden Zeitreihen

bei einem Vorlauf des ifo Geschäftsklimas von zwei Quar-

talen ergibt.7
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Abb. 4

6 Diffusionsindizes beantworten die Frage: Wie viel Prozent einer bestimm-

ten Gesamtzahl von Zeitreihen steigen bzw. sinken zu einem bestimmten

Zeitpunkt im Zyklus? Das Ausmaß der Richtungsänderung wird dabei nicht

quantifiziert.
7 In einer jüngst vorgelegten Studie kommt die Deutsche Bundesbank mit

Hilfe einer vergleichbaren Kreuzkorrelogramm-Analyse für den Zeitraum

1991 bis 2006 zu dem Ergebnis, dass sich das ifo Geschäftsklima bezüg-

lich der Vorjahresrate des realen, kalenderbereinigten BIP lediglich koinzi-

dent verhält, 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 tatsächliche Vorlauf des ifo Ge-

schäftsklimas wird dadurch verschleiert. Ein Vorlauf des ifo Geschäftskli-

mas kann in diesem Fall dadurch wiederhergestellt werden, dass es eben-

falls zu Vorjahresraten transformiert wird und somit den gleichen asym-

metrischen Filter durchläuft wie das BIP (vgl. o.V. 2006; Goldrian 2005).
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Differenzierter als im Zeitbereich lässt sich der Zusammen-

hang zwischen dem ifo Geschäftsklima und der zyklischen

Komponente des realen BIP durch eine Spektralanalyse im

Frequenzbereich untersuchen. Mit Hilfe der Spektralanaly-

se können stationäre 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 längerfristigen (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 ähnliches

Schwingungsverhalten auf. Zudem besteht in diesem wich-

tigen Schwingungsbereich ein signifikanter Zusammenhang

zwischen den beiden Reihen; die kritischen Werte eines

approximativen F-Tests auf Kohärenz werden bei den übli-

chen Signifikanzniveaus 0,01 und 0,05 deutlich überschrit-

ten. Das Phasenspektrum zeigt, dass das ifo Geschäftskli-

ma im konjunkturrelevanten Schwingungsbereich einen

merklichen Vorlauf hat. Ergänzende Berechnungen ergeben,

dass in diesem Schwingungsfenster der Vorlauf des ifo Ge-

schäftsklimas in Bezug auf die zyklische Komponente des

realen BIP bei rund zwei Quartalen liegt. 

Alles in allem weist das ifo Geschäftsklima für die gewerb-

liche Wirtschaft das gleiche Schwingungsverhalten auf wie

die zyklische Komponente des realen BIP; darüber hinaus

zeigt sich im konjunkturell relevanten Schwingungsbereich

ein signifikanter Zusammenhang. Der durchschnittliche

Vorlauf des ifo Indikators beträgt im Zeit- wie im Frequenz-

bereich rund zwei Quartale. Für 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

Geschäftsklima-Ergebnisse für ein abgelaufenes Quartal

11/2 Monate vor den amtlichen BIP-Daten bekannt. Zu-

dem unterliegen sie in aller Regel keinen weiteren Revisio-

nen. Außerdem enthält das ifo Geschäftsklima keinen

Trend; es zeigt also bis auf saisonale und zufällige Ein-

flüsse die »reine« Konjunktur. 

Naturgemäß kann der auf qualitativen Tendenzangaben

von Unternehmen beruhende ifo Indikator die quantitati-

ven Angaben des Statistischen Bundesamtes nicht erset-

zen. Es ist schließlich die Aufgabe des Amtes, das reale

Bruttoinlandsprodukt möglichst genau zu ermitteln, d.h.

möglichst übereinstimmend mit dem wahren quantitati-

ven Wert (vgl. Statistisches Bundesamt 2006). Für die Kon-

junkturanalyse ergänzen die ifo-Befragungsergebnisse die

amtlichen Daten jedoch in optimaler Weise. Denn sie in-

formieren frühzeitig über die Richtung der Wirtschaftsent-

wicklung insgesamt als auch in über 150 Branchen. Zu-

dem lassen sich Einschätzungen über die Intensität der

wirtschaftlichen Aktivität machen. Die große zeitliche Per-

sistenz des ifo Konjunkturtests und der Umstand, dass in

den vergangenen drei Jahrzehnten nicht ein einziger Mo-

nat war, in dem das ifo Institut seine Indexwerte nicht pünkt-

lich veröffentlicht hätte, haben weltweit ein Vertrauen in

die Qualität des Geschäftsklimaindexes geschaffen, für das

es unter den Konjunkturindikatoren nur wenige vergleich-

bare Beispiele gibt.
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Mit Konjunkturindikatoren soll das zykli-

sche Wirtschaftsgeschehen in markt-

wirtschaftlichen Systemen möglichst

zeitnah und zutreffend beschrieben wer-

den. Konjunkturzyklen sind Schwankun-

gen des Auslastungsgrades des ge-

samtwirtschaftlichen Produktionspoten-

tials (Wachstumszyklus).1 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 (gegenüber der Vor-

periode) über der des Produktionspo-

tentials liegt (zunehmende Kapazitäts-

auslastung), Abschwungsphasen um-

fassen sowohl Phasen mit absolut sin-

kender Produktionstätigkeit als auch

Phasen mit – gemessen an der Poten-

tialrate – unterdurchschnittlich zuneh-

mender Produktionstätigkeit (abneh-

mende Kapazitätsauslastung). Im

Wachstumszyklus beginnt eine Ab-

schwungsphase also nicht, wenn die

laufende Wachstumsrate ihr Maximum

überschritten hat, sondern erst dann,

wenn sie unter die Rate des Potential-

wachstums fällt. Obere Wendepunkte in

Wachstumszyklen finden sich dort, wo

die gesamtwirtschaftliche Kapazitäts-

auslastung am größten 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 für die Konjunktur-

analyse sind die vorlaufenden Indikato-

ren (sog. Frühindikatoren). Ein guter Früh-

indikator zeichnet sich dadurch aus, dass

seine Wendepunkte möglichst frühzei-

tig und deutlich (d.h. ohne Fehlalarme)

die Wendepunkte in der Wirtschaftsent-

wicklung signalisieren. Darüber hinaus

sollte der Vorlauf stabil sein, so dass re-

lativ sicher abgeschätzt werden kann,

wie frühzeitig das Signal des Indikators

erfolgt. Schließlich sollten die Ergebnis-

se zeitnah vorliegen und nach der Ver-

öffentlichung keinen größeren Revisio-

nen unterliegen (vgl. Abberger und Wohl-

rabe 2006).

Ein viel beachteter Frühindikator für die

konjunkturelle Entwicklung in Deutsch-

land ist das ifo Geschäftsklima. Das ifo

Institut führt seit seiner Gründung im

Jahre 1949 regelmäßig Unternehmens-

befragungen durch. Bereits in der Mitte

der sechziger Jahre wurde auf der Ba-

sis des monatlich durchgeführten ifo

Konjunkturtests das Geschäftsklima als

konjunktureller Frühindikator entwickelt

(vgl. Strigel 1965, 140). Das Geschäfts-

klima wird als Mittelwert aus den beiden

Komponenten »Geschäftslage« und

deutschen Konjunktur 

Klaus Abberger und Wolfgang Nierhaus

Das ifo Geschäftsklima und Wendepunkte der

Das ifo Geschäftsklima für die gewerbliche Wirtschaft ist ein viel beachteter Frühindikator für 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. 

1 Konjunkturzyklen können 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

rückläufiger Wirtschaftsleistung unterschieden.

Wendepunkte von klassischen Zyklen und Wende-

punkte von Wachstumszyklen können zu unter-

schiedlichen Zeitpunkten auftreten. Dies liegt dar-

an, dass die Wendepunkte in klassischen Zyklen

dort zu finden sind, wo die Veränderungsrate der

Produktion (gegenüber der Vorperiode) null beträgt,

während Wendepunkte in Wachstumszyklen da-

durch gekennzeichnet sind, dass dort die Verän-

derungsrate der Produktion gleich der Potential-

rate ist, d.h. die gesamtwirtschaftliche Kapazitäts-

auslastung ist minimal oder maximal. Da die Pro-

duktion normalerweise im Trend zunimmt, dauern

Aufschwungsphasen bei klassischen Zyklen im All-

gemeinen länger als Abschwungsphasen. Bei

Wachstumszyklen sind dagegen die Auf- und Ab-

schwungsphasen etwa gleich lang. Wachstums-

zyklen gibt es deshalb in vielen Industrieländern

häufiger als klassische Zyklen (vgl. Nierhaus und

Sturm 2003, 7 f.).
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»Geschäftserwartungen für die nächsten

sechs Monate« berechnet.2 Die beiden

Komponenten spiegeln die gegenwärtige

Situation und die Aussichten der im Kon-

junkturtest befragten Unternehmen wider.

Sie wurden deshalb miteinander verbun-

den, um sichtbar machen zu können, aus

welcher konjunkturellen Situation heraus

eine bestimmte Antizipation abgegeben

wird. So bedeutet die Antizipation »etwa

gleich bleiben« in einer Boomphase natur-

gemäß etwas anderes als in einer Rezes-

sion, nämlich Fortdauer des Booms oder

Fortdauer der Rezession (vgl. Goldrian und

Strigel 1989, 360). 

Das Geschäftsklima wurde vom ifo Institut

erstmals im Jahr 1971 veröffentlicht; zu-

nächst allerdings nur für die verarbeitende

Industrie. Bereits ein Jahr später wurden

die Klimadaten für die im Konjunkturtest er-

fassten Bereiche Industrie, Bauhauptge-

werbe, Groß- und Einzelhandel – in Reaktion auf den zwei

Jahre zuvor präsentierten Diffusionsindikator3 des Sach-

verständigenrats – erstmals zu einem konjunkturellen Ge-

samtindikator zusammengefasst (Geschäftsklima für die

gewerbliche Wirtschaft, vgl Strigel 1972, 203; Sachver-

ständigenrat 1970, TZ 142 ff.). Das Geschäftsklima 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 für sich betrachtet widersprüch-

liche Tendenzen anzeigen können, infolge der Informati-

onsverdichtung normalerweise deutlichere und auch sta-

bilere Konjunktursignale liefern (vgl. Bahr 1999, 1). Ein zwei-

ter Grund für die Zusammenfassung von Einzelindikatoren

ist die Erweiterung der Aussage auf größere Aggregate. Im

Folgenden soll auf die Qualität des ifo Geschäftsklimas

als Frühindikator 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 für die

Vorlaufeigenschaften von Konjunkturindikatoren an Wen-

depunkten liefert (vgl. Banerji 1999).

Zum Test der Vorlaufeigenschaften muss zunächst eine kon-

junkturelle Referenzreihe aus der amtlichen Statistik ausge-

wählt werden. Als gesamtwirtschaftliche Referenzreihe für

das ifo Geschäftsklima wurde das vierteljährlich reale Brut-

toinlandsprodukt (BIP) herangezogen. Das Bruttoinlands-

produkt gilt als umfassendstes aggregiertes Maß für die wirt-

schaftliche Leistung einer Volkswirtschaft. Es misst den Wert

der im Inland hergestellten Waren und Dienstleistungen

(Wertschöpfung), soweit diese nicht als Vorleistungen für die

Produktion anderer Waren und Dienstleistungen verwen-

det werden. Interpretiert man den Trendwert des realen BIP

als eine nichtstrukturelle Schätzung des Produktionspoten-

tials, so lässt 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, während 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, während 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, Irregularitäten) be-

reinigt werden. Die saisonale Komponente spiegelt die in-

nerhalb eines Jahres regelmäßig wiederkehrenden Ände-

2 Konkret wird das ifo Geschäftsklima nach der Formel 

[(GL + 200)(GE + 200)]1/2 – 200 ermittelt, wobei GL den Saldo aus den

positiven und negativen Meldungen zur aktuellen Geschäftslage bezeich-

net und GE den Saldo aus den positiven und negativen Meldungen zu

den Geschäftsaussichten in den nächsten sechs Monaten. Zur Vermei-

dung von negativen Werten in der Wurzel werden die Variablen GL und

GE jeweils um die Konstante 200 erhöht. Durch die geometrische Mitte-

lung werden die Schwankungen des ifo Geschäftsklimas bei Extremwer-

ten im Vergleich zu einer arithmetischen Mittelung leicht gedämpft.
3 Diffusionsindizes beantworten die Frage: Wie viel Prozent einer bestimm-

ten Gesamtzahl von Zeitreihen steigen bzw. sinken zu einem bestimmten

Zeitpunkt im Zyklus? Das Ausmaß der Richtungsänderung wird dabei nicht

quantifiziert.
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rungen der Zeitreihe wider. Die Arbeitstagekomponente er-

fasst kurzfristige Einflüsse, die auf Unregelmäßigkeiten im

Kalender zurückgehen (z.B. Schalttage, bewegliche Feier-

tage oder spezielle Feiertagsregelungen auf Länderebene).

Für die Eliminierung der Saisonschwankungen (einschließ-

lich der Bereinigung von Kalenderunregelmäßigkeiten) gibt

es verschiedene Verfahren. Hier wurde das Census-X12-

ARIMA Verfahren (mit den reihenspezifischen Steuerungs-

optionen der Deutschen Bundesbank) ausgewählt, das in

der internationalen Wirtschaftsstatistik »Industriestandard«

geworden ist. Zur Ausschaltung des langfristigen Entwick-

lungspfads der Zeitreihe (Trend) wurde der bekannte Bax-

ter-King-Filter verwendet. Der Baxter-King-Filter ist ein sym-

metrischer Filter, der im Vergleich zum ebenfalls populären

Hodrick-Prescott-Filter den Vorteil hat, dass nicht nur die

niederfrequente Trendkomponente, sondern auch die in der

Zeitreihe enthaltenen hochfrequenten Irregularitäten entfernt

werden. Zu letzteren zählen rein zufällige Störungen des Wirt-

schaftsgeschehens, aber auch erklärbare Sonderfaktoren

wie Auswirkungen von Streiks, saisonunübliche Witterung

oder kurzfristige Reaktionen der Marktakteure auf wirt-

schaftspolitische Maßnahmen. 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

Filterlänge beträgt 12 Quartale (= 3 Jahre). Diese Einstel-

lungen entsprechen den in der Literatur üblichen Empfeh-

lungen für einen in der Praxis nahezu optimalen Filter (vgl.

Mills 2003, 91). Ferner wurden am Anfang und Ende der

BIP-Zeitreihe zusätzliche Reihenwerte generiert, um auch

an den Rändern einen symmetrischen Filter zu haben.4

In einem zweiten Schritt müssen 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 gegründete Economic Cyclical Research

Institute (ECRI) vor. Für Deutschland veröffentlichte die Deut-

sche Bundesbank als bisher einzige inländische 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

Boschan1971). Das Verfahren bestimmt konjunkturelle Wen-

depunkte nach einem sequentiellen Entscheidungsprozess

und liefert intersubjektiv vergleichbare und damit jederzeit

überprüfbare Ergebnisse. Pagan und Sossounov (2000) skiz-

zieren die Methode folgendermaßen: »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 Zeitreihenanalyse die Bry-Boschan-Rou-

tine bereitstellt (vgl. Fioentini und Planas 2003). 

Bei der Herleitung des konjunkturellen Referenzzyklus für die

Bundesrepublik ergab sich zusätzlich das technische Pro-

blem, dass sich die Daten der Volkswirtschaftlichen Gesamt-

rechnungen vor dem Jahr 1991 lediglich auf Westdeutsch-

land beziehen. Die fehlenden Zeitreihenwerte wurden des-

halb durch Verkettung der entsprechenden west- bzw. ge-

samtdeutschen Zeitreihenwerte generiert. Da die Ergebnis-

se der Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen lediglich

vierteljährlich (und nicht wie Konjunkturtestdaten monat-

lich) vorliegen, mussten die Monatsergebnisse des ifo Ge-

schäftsklimas für die gewerbliche Wirtschaft der Vergleich-

barkeit halber zu Quartalswerten zusammengefasst werden.

Die Zeitreihe des ifo Geschäftsklimas wurde mit dem ifo-

Standardverfahren ASA II saisonbereinigt, um die volle Kom-

patibilität mit den regelmäßig veröffentlichten Konjunktur-

testdaten zu gewährleisten. Vergleichende Testrechnungen

mit dem Census-X12-ARIMA-Verfahren für den Zeitraum

1991 bis 2006 ergaben keine nennenswert unterschiedli-

chen Ergebnisse. Von einer zusätzlichen Trendbereinigung

des Geschäftsklimas wurde abgesehen, da diese Zeitreihe

von der Konzeption her stationär ist. 

Ergebnisse für das Geschäftsklima

Die Tabelle zeigt die Chronologie der Wendepunkte der deut-

schen Konjunktur im Zeitraum von 1970 bis zum vierten

4 Die »backcasts« und »forecasts« wurden mit Hilfe von autoregressiven Mo-

dellen (AR) erzeugt, die Lag-Länge wurde automatisch über das Akaike-

Informationskriterium (AIC) gewählt.

5 Beim Bry-Boschan-Verfahren sind die oberen Wendepunkte von viertel-

jährlichen Zeitreihen yt charakterisiert durch das Kriterium 

{(yt-2, yt-1) < yt > (yt+1, yt+2)}; für die unteren Wendepunkte gilt entsprechend:

{(yt-2, yt-1) > yt < (yt+1, yt+2)}. Vgl. Harding und Pagan 2001).
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Quartal 2006, gemessen an der zyklischen Komponente des

vierteljährlichen realen Bruttoinlandsprodukts. Nach dem

Bry-Boschan-Verfahren, das hier mit üblichen Standardop-

tionen für die minimale Phasenlänge (drei Quartale) und die

minimale Zyklusdauer (fünf 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 können

für die Jahre 1970, 1973, 1979, 1985, 1991, 1995, 1998

und 2000 beobachtet werden. Im betrachteten Zeitraum las-

sen sich insgesamt sieben vollständige Wachstumszyklen

der deutschen Wirtschaft ausmachen. Die durchschnittliche

Dauer eines Wachstumszyklus, gemessen an der Zeitspan-

ne zwischen zwei aufeinander folgenden oberen Wende-

punkten, beläuft sich auf 16,3 Quartale oder

rund vier Jahre; gemessen an zwei konseku-

tiven unteren Wendepunkten auf 18,3 Quar-

tale oder 41/2 Jahre. Eine Aufschwungspha-

se (Zeitspanne vom unteren Wendepunkt

zum darauf folgenden oberen) beträgt im

Durchschnitt 9,6 Quartale (knapp 21/2 Jah-

re), eine Abschwungsphase (Spanne vom

oberen Wendepunkt zum darauf folgenden

unteren) 8,9 Quartale (knapp 21/4 Jahre). 

Lässt man den Bry-Boschan Datierungsalgo-

rithmus mit den gleichen Standardoptionen

über die Zeitreihe des ifo Geschäftsklimas für

die gewerbliche Wirtschaft laufen, so zeigt

sich, dass die Wendepunkte des Geschäfts-

klimas im Zeitraum 1970 bis 2006 einen durch-

schnittlichen Vorlauf von 1,3 Quartalen gegen-

über 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 Geschäftsklimas (drei Quartale) ergab sich für den unteren

Wendepunkt im Jahr 1997; keinen Vorlauf zeigt das Geschäfts-

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 berücksichti-

gen, dass es für 2005 bisher noch keine endgültigen amtli-

chen Ergebnisse gibt, so dass sich der tatsächliche Wende-

punkt auf der Zeitachse noch verschieben kann.6 Nicht zu sig-

nalisieren vermochte das ifo Geschäftsklima – 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 Geschäftsklima vier zusätzliche Wendepunkte, die

in der Entwicklung der zyklischen Komponente des BIP in die-

ser starken Akzentuierung nicht enthalten sind

(vgl. Abb. 2). Maßgeblich für die Entwicklung

des Geschäftsklimas in den Jahren 2002/03

war, dass sich die Erwartungskomponente des

Geschäftsklimas – bei nur wenig veränderter

Geschäftslage der befragten Unternehmen –

vorübergehend stark verbessert, dann aber

wieder stark verschlechtert hatte. Auch für die

Bewegung des Geschäftsklimas in den Jah-

ren 1976/77 war die Entwicklung der Ge-

schäftsaussichten ausschlaggebend. Zieht man

über den gesamten betrachtete Zeitraum Bi-

Datierte Wendepunkte des deutschen Konjunkturzyklus
a)

Untere  
Wendepunkteb)

ifo
Geschäftsklimac)d)

Obere  
Wendepunkteb)

ifo
Geschäftsklimac)d)

– – 4. Quartal 1970 – 

4. Quartal 1971 0 2. Quartal 1973 – 1 

2. Quartal 1975 – 1 4. Quartal 1979 – 2 

4. Quartal 1982 – 1 4. Quartal 1985 0 

3. Quartal 1987 – 2 1. Quartal 1991 – 2 

3. Quartal 1993 – 2 1. Quartal 1995 – 1 

1. Quartal 1997 – 3 1. Quartal 1998 – 

1. Quartal 1999 – 4. Quartal 2000 – 2 

2. Quartal 2005 0 – – 
a) Zyklische Komponente des realen saisonbereinigten Bruttoinlandspro-
dukts, berechnet mit dem Baxter-King-Filter. – b) Wendepunkte der zykli-
schen Komponente. Die Datierung der Wendepunkte erfolgt nach dem 
Bry-Boschan Verfahren. – c) ifo Geschäftsklima für die gewerbliche Wirt-
schaft. – d) – (+): Vorlauf (Nachlauf) in Quartalen.  

Quelle: Statistisches Bundesamt; Berechnungen des ifo Instituts. 

Wendepunkte der deutschen Konjunktur und ifo Geschäftsklima
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Quelle: Statistisches Bundesamt; ifo Konjunkturtest; Berechnungen des ifo Instituts.

Abb. 2

6 Bei den ersten Veröffentlichungen des BIP durch das

Statistische Bundesamt ist die Datengrundlage häufig

noch unvollständig. Die vorläufigen Ergebnisse werden

deshalb mehrmals überarbeitet, um neu verfügbare

Informationen einzuarbeiten. Endgültige Ergebnisse des

BIP werden erst nach rund vier Jahren veröffentlicht.
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lanz, so hat das ifo Geschäftsklima für die gewerbliche Wirt-

schaft nahezu alle Wendepunkte der deutschen Konjunktur

zumindest koinzident oder aber – und das in der überwie-

genden Zahl der Fälle – mit Vorlauf signalisiert. 

Der berechnete durchschnittliche Vorlauf des ifo Geschäfts-

klimas in den Wendepunkten kann ergänzend auf seine sta-

tistische Signifikanz hin überprüft werden. Da die Anzahl der

Konjunkturzyklen in den betrachteten Zeitreihen nicht sehr

groß ist, sind allerdings die üblichen 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 für große Stichproben durch asymp-

totische Eigenschaften rechtfertigen. Die Signifikanz des Vor-

laufs lässt sich aber alternativ über nichtparametrische Test-

verfahren bestimmen, die für die vorliegende, relativ kleine Zahl

von Wendepunkten geeigneter sind.7 Aus dieser Klasse von

Verfahren wird hier der so genannte Permutationstest für zwei

verbundene Stichproben eingesetzt, der für die zu beantwor-

tende Fragestellung geeignet ist und nicht die Vorgabe oder

Herleitung einer analytischen Verteilungsfunktion für die Test-

statistik unter der Nullhypothese erfordert. Stattdessen wird

bei diesem Testverfahren die Referenzverteilung durch Per-

mutation der Beobachtungswerte erzeugt.8 Werden die mög-

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 führt. Im Folgenden werden exakte Tests berechnet. 

Wird mit diesem Verfahren für die 13 Wendepunkte die Null-

hypothese, dass das ifo Geschäftsklima einen Vorlauf von

0 Quartalen besitzt (also gleichlaufend ist) gegen die einsei-

tige Alternativhypothese, dass der Vorlauf größer als 0 Quar-

tale ist (das Geschäftsklima also ein vorlaufender Indikator

ist) getestet, resultiert ein p-Wert kleiner als 0,001. Damit

kann die Nullhypothese zugunsten der Alternativhypothese

zu den üblichen Signifikanzniveaus (0,1; 0,05; 0,01) verwor-

fen werden. Das ifo Geschäftsklima für die gewerbliche Wirt-

schaft kann demnach als ein vorlaufender Indikator klassifi-

ziert werden. Die über diese Aussage hinaus gehende Null-

hypothese, dass der Vorlauf des Geschäftsklimas ein Quar-

tal beträgt versus der Alternativhypothese, dass der Vorlauf

größer als ein Quartal ist, kann nicht abgelehnt werden.

Fazit

Das ifo Institut führt seit seiner Gründung im Jahre 1949 qua-

litative Urteils- und Tendenzbefragungen bei den Unterneh-

men durch. Am 19. Mai 1950 wurde das »KT-Verfahren« un-

ter dem Titel »Der Konjunkturtest – Ein neuartiges Verfah-

ren zur Durchleuchtung der Märkte« erstmals im ifo Schnell-

dienst vorgestellt. Nur fünf Jahre später konnte das ifo Ins-

titut feststellen, dass der Konjunkturtest ein Instrument ist,

»das sich im Streit der Meinungen durchgesetzt hat« (o.V.

1955, 4). Mitte der sechziger Jahre wurde das »Geschäfts-

klima« aus den beiden Befragungskomponenten »Geschäfts-

lage« und »Geschäftserwartungen für die nächsten sechs

Monate« konzipiert. Die beiden Größen spiegeln die ge-

genwärtige Situation und die Aussichten der im Konjunk-

turtest befragten Unternehmen wider. Die Klima-Ergebnis-

se des ifo Instituts bezogen sich zunächst nur auf die ver-

arbeitende Industrie. Anfang der siebziger Jahren wurden

dann die Klimadaten für die im Konjunkturtest erfassten

Bereiche Industrie, Bauhauptgewerbe, Groß- und Einzel-

handel (= gewerbliche Wirtschaft) zu einem konjunkturellen

Gesamtindikator verdichtet. Heute beruhen die hochag-

gregierten Ergebnisse für das ifo Geschäftsklima in der ge-

werblichen Wirtschaft auf ca. 7 000 monatlichen Antwor-

ten von Unternehmen dieses Berichtskreises. 

Die hier präsentierten Berechnungen zeigen, dass das ifo

Geschäftsklima hinsichtlich der Vorlaufeigenschaften spe-

ziell an konjunkturellen Wendepunkten sehr gut abschnei-

det. Für die Chronologie der Wendepunkte wurde das in den

USA am National Bureau of Economic Research (NBER) ent-

wickelte Bry-Boschan-Datierungsprogramm benützt. Die

zyklische Komponente des realen Bruttoinlandsprodukts

wurde mit dem bekannten Baxter-King-Filter extrahiert. Im

betrachteten Untersuchungszeitraum 1970 bis 2006 konn-

te das ifo Geschäftsklima – gemessen an der Bry-Boschan-

Routine – die weitaus überwiegende Zahl der datierten Wen-

depunkte frühzeitig signalisieren; rein optisch werden so-

gar alle Wendepunkte angezeigt. Der durchschnittliche Vor-

lauf der Wendepunkte des Geschäftsklimas beträgt

1,3 Quartale gegenüber den Wendepunkten der zyklischen

Komponente des realen Bruttoinlandsprodukts. Der Vor-

lauf des ifo Geschäftsklimas in den Wendepunkten ist dar-

über hinaus statistisch deutlich signifikant. Das ifo Geschäfts-

klima für die gewerbliche Wirtschaft gilt damit zu recht als

ein viel beachteter und zuverlässiger Frühindikator für die die

konjunkturelle Entwicklung in Deutschland und in Europa. 
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Das ifo Geschäftsklima ist ein stark beach-

teter Indikator für die konjunkturelle Situati-

on in Deutschland. Er wird für die qualitative

Analyse des Konjunkturverlaufs und unter

Zuhilfenahme verschiedener statistisch-ma-

thematischer Verfahren auch für die quanti-

tative Prognose der Wirtschaftsentwicklung

verwendet. Im Folgenden sollen einige As-

pekte beleuchtet werden, die für die erstge-

nannte Zielsetzung, der qualitativen Kon-

junkturanalyse, wichtig sind. Ein Indikator, der

für diesen Zweck verwendet wird, sollte Ei-

genschaften besitzen, die eine rasche und

verlässliche visuelle Interpretation der Er-

gebnisse erlauben. Von einem geeigneten

Frühindikator kann man verlangen, dass er:

– möglichst zeitnah vorliegt;

– wenn er publiziert wurde, im Nachhinein keinen größe-

ren Revisionen unterliegt;

– einen Vorlauf vor der zur beurteilenden Zielgröße besitzt,

d.h. er sollte frühzeitig Signale über den kommenden Kon-

junkturverlauf geben;

– eine stabile Vorlaufbeziehung besitzt, so dass relativ si-

cher abgeschätzt werden kann, wie frühzeitig das Sig-

nal des Indikators erfolgt;

– ein möglichst deutliches Konjunktursignal enthält, d.h.

nicht interessierende kurzfristige Schwankungen in der

Zeitreihe sollten das eigentlich interessierende konjunk-

turelle Signal möglichst wenig überdecken. 

Die ersten beiden Eigenschaften aus diesem Katalog wer-

den vom ifo Geschäftsklima und den weiteren Ergebnissen

der ifo Konjunkturumfragen offensichtlich erfüllt. 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 für den Wirt-

schaftsbereich des verarbeitenden Gewer-

bes untersucht. Eine anerkannte Referenz-

größe, die eine Beurteilung der konjunktu-

rellen Lage in diesem Teilbereich ermöglicht,

ist der Produktionsindex des verarbeiten-

den Gewerbes. Der Index ist in Abbildung 1

dargestellt. Die Zeitreihe enthält einen er-

kennbaren Trend, so dass sie in dieser Roh-

form nur bedingt für die Konjunkturanalyse

geeignet ist. Es wird daher der Hodrick-

Prescott-Filter verwendet, um die Zeitreihen

von einem Trend zu bereinigen und um auf der anderen

Seite auch die kurzfristigen Schwankungen aus der Zeit-

reihe zu entfernen. Dazu wird der Hodrick-Prescott-Filter

als so genannter Bandpass-Filter eingesetzt1, 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 unterdrücken. Diese hoch-

frequenten Schwingungen werden als Rauschen interpre-

tiert, das als Störkomponente über dem eigentlich inte-

ressierenden konjunkturellen Signal liegt.

Die Konjunkturkomponente des Produktionsindex ist in Ab-

bildung 2 dargestellt und dient im Folgenden als Referenz

für die Konjunktur im verarbeitenden Gewerbe. Die Varianz

der dargestellten Zeitreihe wird als Signalvarianz definiert.

Dagegen ist die Varianz der hochfrequenten Schwingungen,

die entfernt wurden, die Varianz des Rauschens. Das Ver-

hältnis dieser beiden Varianzen ist der Signal-zu-Rauschen-

verarbeitenden Gewerbe

Klaus Abberger
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Abb. 2

1 Für eine Erläuterung dieses Verfahrens 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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Quotient, der angibt, wie stark das interes-

sierende Signal in der Zeitreihe im Vergleich

zum störenden Rauschen ist. Da ein guter

Konjunkturindikator ein möglichst klares Sig-

nal geben sollte, ist ein hoher Quotient wün-

schenswert. Der Signal/Rauschen-Wert für

den Produktionsindex als Referenzreihe ist

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

sen Faktor größer als die Varianz des Rau-

schens. Die aus den Konjunkturumfragen

des ifo Instituts ermittelten Frühindikatoren

können bezüglich ihres Vorlaufs und ihrer Sig-

nalstärke nun mit dem gefilterten Produkti-

onsindex verglichen werden. Dazu wird un-

tersucht, mit welchem Zeitvorsprung die In-

dikatoren Wendepunkte im Konjunkturmus-

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 ausgepräg-

ten Auf- bzw. Abwärtsphasen im ersten Halbjahr 2002 und

in der zweiten Jahreshälfte 2004 betrachtet, obwohl sie

keine konjunkturellen Wachstumszyklen im eigentlichen Sin-

ne sind, da ihre oberen Wendepunkte nicht über 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 Geschäftsklima ebenfalls deutlich angezeigt.

Bei der Interpretation der in den Abbildungen enthaltenen

gefilterten Zeitreihen ist zusätzlich zu bedenken, dass die Fil-

termethoden an den Rändern der Zeitreihen recht instabile

Ergebnisse liefern. Kommen neue Beobachtungswerte mit

der Zeit hinzu, können diese den bisherigen Verlauf am En-

de der Reihe deutlich verändern. Da in der folgenden Ana-

lyse aber keine Werte eingehen, die direkt an den Enden der

Zeitreihen liegen, ist dieser Effekt hier gering.

Damit die Wendepunkte in den Indikatorreihen identifiziert

werden können, 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 möglich. 

Da als Referenzgröße der Produktionsindex gewählt wur-

de, stellt sich die Frage, ob neben dem ifo Geschäftsklima

nicht auch andere Ergebnisse aus den ifo Konjunkturum-

fragen als Frühindikatoren geeignet sind. So enthält der ifo-

Fragebogen im verarbeitenden Gewerbe neben den Fragen

nach der aktuellen Geschäftslage und der erwarteten Ver-

änderung der Geschäftssituation auch konkrete Fragen, die

mit der Produktion zusammenhängen. So wird etwa nach

den Produktionsplänen für die nächsten drei Monate und

nach der Beurteilung des aktuellen Auftragsbestands ge-

fragt. Abbildung 4 enthält die beiden gefil-

terten Zeitreihen, die aus diesen Fragen re-

sultieren.

Aus der Aufzählung 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 Geschäftslage. Wie der Begriff Ge-

schäftslage zu interpretieren ist, wird dabei

den Umfrageteilnehmern selbst überlassen.

Die Idee hinter diesem Fragentyp ist, dass

die Antwortenden jeweils die geeigneten Kri-

terien zur Beurteilung der Geschäftslage sel-

ber wählen. Da sich diese Kriterien über

die Zeit verändern können und möglicher-

weise auch über den Konjunkturzyklus va-

riieren, ist dieser Ansatz sehr flexibel. Im ver-
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arbeitenden Gewerbe fließen in die Bewertung erfah-

rungsgemäß u.a. die Faktoren Auftragslage und Ertrags-

situation ein. Insbesondere die Erträge reagieren üblicher-

weise sensibel und frühzeitig im Konjunkturzyklus. Diese

Frageform besitzt den wichtigen Vorteil, dass sie auch au-

ßerhalb des verarbeitenden Gewerbes über alle Wirt-

schaftsbereiche hinweg einheitlich eingesetzt werden kann.

Denn beispielsweise auch im Handel oder in Dienstleis-

tungsbereichen wie dem Transportwesen oder der Zeitar-

beit können die Teilnehmer eine Einschätzung ihrer Ge-

schäftslage abgeben, obwohl hier in der Regel nicht pro-

duziert wird und im Einzelhandel üblicherweise auch kein

Auftragsbestand vorhanden ist. So lässt sich relativ pro-

blemlos auch über verschiedene Wirtschaftsbereiche hin-

weg ein Geschäftsklima ermitteln.

Die zweite Kategorie von Fragen, die in den ifo-Fragebö-

gen enthalten sind, bezieht sich auf konkrete Sachverhalte,

die im jeweiligen Wirtschaftsbereich konjunkturrelevant sind.

Im verarbeitenden Gewerbe unter anderem etwa die be-

reits erwähnten Fragen nach der Produktion und dem Auf-

tragsbestand. 

Die Tabelle enthält die Ergebnisse aus dem Vergleich der

vier Fragen im verarbeitenden Gewerbe mit der Konjunk-

turkomponente des Produktionsindex. Aufgeführt ist jeweils

das arithmetische Mittel und die Standardabweichung der

Vorläufe 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 nachläuft. Die

Berechnungen zeigen, dass die Beurteilungen der Ge-

schäftslage und die Beurteilungen des Auftragsbestands

sehr deutliche Konjunktursignale mit bemerkenswerten Sig-

nal-zu-Rauschen-Quotienten geben. Allerdings zeigen sie

die Wendepunkte mit einer geringen Verzögerung von knapp

einem Monat bei der Geschäftslage und gut einem Monat

beim Auftragsbestand an. Aufgrund der geringen Anzahl

von Wendepunkten ist hier jedoch kein signifikanter Unter-

schied feststellbar. Für nahezu alle Umfrageindikatoren gilt,

dass tendenziell der Vorlauf der Indikatoren in den Höhe-

punkten etwas ausgeprägter 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 schwächer ist das konjunkturelle Signal in den Er-

wartungsdaten. Allerdings ist es in beiden Reihen immer

noch deutlich stärker als in der Referenzzeitreihe des Pro-

duktionsindex, wo sich als Signal-zu-Rauschen-Quotient

der Wert 4,94 ergibt. Die ifo Geschäftserwartungen besit-

zen einen Vorlauf von durchschnittlich 3,36 Monaten, wäh-

ren er für die Produktionserwartungen bei etwa 2,5 Mona-

ten liegt. Die Differenz rührt neben dem inhaltlichen Unter-

schied zwischen der Beurteilung der zukünftigen Geschäf-

te und der Produktion unter anderem auch daher, dass die

Produktionserwartungen für die nächsten drei Monate ab-

gefragt werden, während der Zeithorizont bei den Ge-

schäftserwartungen sechs Monate sein soll. Dennoch ist

sehr bemerkenswert, dass der höhere durchschnittliche Vor-

lauf der Geschäftserwartungen nicht mit einem schwäche-

ren Konjunktursignal als bei den Produktionserwartungen

einhergeht. Die Variabilität des Vorlaufs, gemessen durch die

Standardabweichung, liegt bei allen Indikatoren in einer ähn-

lichen Größenordnung, wobei die konkreten Fragen ten-

denziell etwas stabiler erscheinen. 

Die beiden »weichen« Fragen zur aktuellen Geschäftslage

und zur erwarteten Geschäftslage sind den Berechnungen

zufolge sehr geeignete Konjunkturindikatoren. Das ifo Ge-

schäftsklima, das sich aus den beiden Bestandteilen Ge-

schäftslage und Geschäftserwartungen zusammensetzt, be-

sitzt auch bezüglich seiner Indikatoreigenschaften eine Mit-

telstellung. Es hat einen durchschnittlichen Vorlauf in den

Wendepunkten von knapp zwei Monaten und enthält ein

recht deutliches Konjunktursignal, das erheblich stärker ist

als in der Referenzreihe des Produktionindex. Für einen Kon-

junkturindikator sind das sehr positive Eigenschaften. Zu-

mal wenn man zusätzlich bedenkt, dass der Produktions-

index jeweils etwa vier Wochen später als die ifo-Umfragen

veröffentlicht wird und somit neben dem berechneten Vor-

lauf des Geschäftsklimas zusätzlich ein Publikationsvorlauf

Indikatoreigenschaften der ifo-Befragungsergebnisse 

Geschäfts-
klima 

Geschäfts-
lage 

Geschäfts-
erwartungen 

Produktions-
erwartungen 

Beurteilung 
des Auftrags-

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 Geschäftsla-

ge errechnet wurde. 

Der ifo Geschäftsklimaindex eignet sich daher sehr gut als

Frühindikator für die konjunkturelle Entwicklung im verar-

beitenden Gewerbe. Darüber hinaus lässt sich mit den wei-

teren Befragungsergebnissen, etwa über die Produktion und

den Auftragsbestand, aber auch mit den hier nicht behan-

delten Fragen über die Beurteilung der Fertigwarenlager, die

Preisentwicklung, die Beschäftigtenentwicklung und der Ka-

pazitätsauslastung, ein differenziertes Bild der wirtschaftli-

chen Entwicklung zeichnen.

Es bleibt abschließend noch hinzuzufügen, dass die ver-

wendeten Umfrageergebnisse hier nur auf ihre Eigenschaf-

ten als visuelle Frühindikatoren für die konjunkturelle Ent-

wicklung untersucht wurden. Über diesen Zweck und dem

Einsatz als Indikatoren für die quantitative Konjunkturprog-

nose hinaus, besitzen die Umfrageergebnisse auch einen

eigenständigen Wert. Denn durch sie wird sichtbar, wie die

Unternehmen ihre Situation bewerten und welche Erwar-

tungen und Pläne sie für die nahe Zukunft haben. Diese

Einschätzungen liefern Einsichten, die über eine objektive

zahlenmäßige Erfassung von Tatbeständen hinausgehen.

Werden die Fertigwarenlager oder der Personalbestand als

zu groß oder zu klein angesehen, halten die Unternehmen

ihre technischen Kapazitäten für ausreichen oder für zu ge-

ring und wie schätzen sie die Veränderung ihrer internatio-

nalen Wettbewerbsfähigkeit ein? Das sind interessante Be-

wertungen, die für eine Analyse der wirtschaftlichen Lage

wichtigen Informationsgewinne liefern.
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Die Erzeugerpreise, auch Produzentenprei-

se genannt, geben Aufschluss darüber, wie

stark der Preisdruck auf der Produktions-

ebene ist. Zwar schwanken die Produzen-

tenpreise in der Regel stärker als die Kon-

sumentenpreise, doch können sie dennoch

Hinweise auf eventuelle zukünftige Verän-

derungen der Konsumentenpreise geben.

Der Index der Erzeugerpreise basiert auf mo-

natlichen Erhebungen und wird vom Statis-

tischen Bundesamt um den 20. des jeweili-

gen Folgemonats veröffentlicht. Der Index

soll auf einer repräsentativen Grundlage die

Entwicklung der Preise für die vom Bergbau

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 ausschließlich auf die Preisentwicklung im ver-

arbeitenden Gewerbe.

In seinem monatlichen Konjunkturtest fragt das ifo Institut

die teilnehmenden Unternehmen nach ihren voraussichtli-

chen inländischen Verkaufspreisänderungen in den nächs-

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 Veränderungen der Erzeugerpreise gegenüber 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 Zeitreihen

auf diese Weise behandelt.1 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, ändert sich an der Gemeinsamkeit des

konjunkturellen Verlaufs kaum etwas, jedoch

wird der Vorlauf der ifo-Reihe leicht reduziert.

Um den konjunkturrelevanten Verlauf der bei-

den Zeitreihen besser beurteilen zu können,

wurden für die Abbildung 2 die zyklischen

Anteile in den Reihen, die eine Schwin-

gungsdauer von weniger als 1,25 Jahren be-

sitzen, mit Hilfe eines Hodrick-Prescott Fil-

ters unterdrückt.2 Deutlich erkennbar wird,

wie ähnlich der konjunkturelle Verlauf in den

beiden Zeitreihen ist. Weiterhin zeigt sich, dass die ifo Kon-

junkturtestdaten die oberen und unteren Wendepunkte vor

den Erzeugerpreisen anzeigt. 

Grundlegender lässt 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-

traldichteschätzungen für die Einzelzeitreihen. 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 geschätzte Kohä-

renz im relevanten Frequenzbereich. Die Kohärenz kann als

quadratische Korrelation zwischen den beiden Zeitreihen in-

nerhalb eines Frequenzbereichs interpretiert werden. Im kon-

junkturellen Frequenzbereich zeigt die Schätzung einen deut-

lichen Zusammenhang zwischen den Zeitreihen an. Das Pha-

und der Preiserwartungen im ifo Konjunkturtest 
für das verarbeitende Gewerbe

Klaus Abberger

Ein Vergleich der Zeitreihen der Erzeugerpreise 

Abb. 1

Abb. 2

1 Für eine Diskussion dieser Eigenschaft vgl. Goldrian

(2005). 
2 Für eine Erläuterung dieser Vorgehensweise vgl. Artis,

Marcellino und Proietti (2003).

31



58.  Jahrgang –  i fo  Schne l ld ienst  14/2005

Im Blickpunkt 51

sendiagramm unten rechts in Abbildung 3 enthält eine Schät-

zung des Phasenspektrums. Mit diesem Instrument wird ge-

messen, ob die zyklischen Komponenten der beiden Zeit-

reihen zeitlich verschoben sind. Die geschätzten 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 Frühindikator

für die Erzeugerpreise im verarbeitenden Gewerbe bilden.

Die ifo-Zeitreihe enthält einen ähnlichen konjunkturellen Ver-

lauf wie die Erzeugerpreisreihe. 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 veröffentlicht.  

Literatur

Artis M., M. Marcellino und Proietti (2003), »Dating the

Euro Area Business Cycle«, C.E.P.R. Discussion Paper

No. 3696.

Goldrian, G. (2005), »Eine Anmerkung zur Aussagekraft

von Wachstumsraten«, ifo Schnelldienst 58(13), 47–48.

3 Werden die Vorjahresdifferenzen der Erzeugerpreise mit den unbehandel-

ten ifo-Preiserwartungen verglichen, ergibt sich ein durchschnittlicher

Vorlauf von knapp drei Monaten.

Abb. 3
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Der Einzelhandel in Deutschland steckt un-

bestreitbar in einer Krise, seit Mitte 2002

gehen beispielsweise die nominalen Um-

sätze beständig zurück (vgl. Abb. 1). Zu-

letzt hat sich jedoch das ifo Geschäfts-

klima für 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-

schäftsklima auch im Laufe des Jahres

2003 spürbar an, ohne dass damit schon

ein Ende der Umsatzrückgänge verbunden

war. Allerdings gehen in das Geschäftskli-

ma auch nicht explizit Befragungsergeb-

nisse über die Umsatzentwicklung ein, son-

dern es wird als Mittelwert aus den Anga-

ben zur Geschäftslage und zu den Ge-

schäftserwartungen der Einzelhändler ge-

bildet. Neben den eigenen Umsätzen sind

bei der Beantwortung dieser beiden Fra-

gen auch weitere Determinanten, wie et-

wa die Ertragslage, wichtig. Das Ge-

schäftsklima ist außerdem nicht in erster

Linie dafür konzipiert, längerfristige Ten-

denzen anzuzeigen. Vielmehr sollten sich

die konjunkturellen Verläufe im ifo Ge-

schäftsklima 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 Referenzgröße für die Gesamt-

wirtschaft, ist der Trend positiv, und die Wirt-

schaft befindet sich in einer Schwäche-

phase, wenn das tatsächliche BIP unterhalb

des Trendwertes liegt. Das Wachstum muss

aber nicht kleiner als null sein, um eine

Schwächeperiode zu markieren. Geht man

nun von einem fallenden längerfristigen Ver-

lauf aus, impliziert umgekehrt eine Erho-

lungsphase, dass man sich oberhalb die-

ses Verlaufs befindet. Dies schließt jedoch

nicht aus, dass das Wachstum weiterhin ne-

gativ ist.

Eine Referenzgröße für die Beurteilung der

konjunkturellen Entwicklung im Einzelhan-

del sind die bereits angesprochenen no-

minalen Umsätze, die nun schon seit eini-

ger Zeit eine negative Tendenz aufweisen.

Um den zyklischen Verlauf der Einzelhan-

delsumsätze zu untersuchen, sind in Ab-

bildung 3 die Differenzen der Umsätze zu

den jeweiligen Vorjahreswerten abgebil-

Klaus Abberger

Eine Anmerkung zum ifo Geschäftsklima im Einzelhandel

Abb. 1

Abb. 2

Abb. 3
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det.1 Sowohl die Zeitreihe der Vorjahresdifferenzen als

auch das ifo Geschäftklima verlaufen unruhig, wobei das

Geschäftsklima noch vergleichsweise gut zu interpretie-

ren ist. Ein Vergleich der geglätteten Versionen der bei-

den Zeitreihen zeigt, dass das Geschäftklima ein hervor-

ragender Indikator für den zyklischen Verlauf im Einzel-

handel ist. Die Übereinstimmungen in den beiden Zeit-

reihen sind sehr deutlich erkennbar. Über 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 Abkühlung. Die neuesten Zahlen deuten nun

an, dass diese Abschwächung vorerst überwunden zu

sein scheint. Da das ifo Geschäftklima aber ein Indikator

für den konjunkturellen Verlauf ist, bedeutet dies zunächst

nur, dass der Druck auf die Umsätze im Einzelhandel nach-

zulassen scheint. Ob damit schon die seit längerem ne-

gative Tendenz in den Einzelhandelsumsätzen beendet

ist, muss sich erst noch erweisen. 

1 Eine andere in der Zeitreihenanalyse häufig 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.
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Das ifo Institut führt seit 1951 seine Kon-

junkturumfragen auch im Großhandels-

bereich durch. Die Antworten der befragten

Großhandelsunternehmen gehen unter an-

derem in den ifo Geschäftsklimaindex für die

gewerbliche Wirtschaft ein. Das Ge-

schäftsklima wird aus den Antworten zu

zwei Fragen gebildet. Die Befragten werden

gebeten, zum einen ihre momentane Ge-

schäftslage und zum anderen ihre Erwar-

tungen für die nächsten sechs Monate an-

zugeben. Die Intention, die hinter dem Ge-

schäftsklima steht, ist, einen möglichst ein-

fachen, aber auch zuverlässigen Frühin-

dikator für die konjunkturelle Entwicklung

der Wirtschaft zu erhalten. 

Um den Verlauf des Geschäftsklimas im

Großhandelsbereich bewerten zu können, kann es Zeitrei-

hen der amtlichen Statistik gegenübergestellt werden. In

Abbildung 1 ist die monatliche Zeitreihe der Veränderung

des realen Umsatzes im Bereich Handelsvermittlung und

Großhandel 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 veröffentlicht. Das ebenfalls abgebildete ifo

Geschäftsklima für den Großhandel wird dagegen im Ver-

lauf der letzten Woche des Berichtsmonats publiziert. Dar-

über hinaus werden die amtlichen Umsatzzahlen später

noch revidiert, was bei den Geschäftsklimawerten nicht der

Fall ist. Bevor die Reihen verglichen werden, sollte man

beachten, dass die Bildung von Vorjahresveränderungsra-

ten zwar eine beliebte Übung bei der Analyse der konjunk-

turellen Entwicklung ist, dass dieses Vorgehen aber auch

Probleme beinhaltet. Die Berechnung von Vorjahresverän-

derungsraten ist rein technisch betrachtet eine Filterung der

Zeitreihe, die als Nachteil mit sich bringt, dass die Zeitreihe

und insbesondere die interessierenden Wen-

depunkte einer Phasenverschiebung unter-

zogen werden.1 Um den Vergleich der Zeit-

reihen mit einem entsprechend behandelten

Geschäftsklima zu ermöglichen, sind in Ab-

bildung 2 die Zeitreihen der Vorjahresverän-

derung des realen Umsatzes und die Ver-

änderung zum Vorjahr für das Geschäftkli-

ma abgebildet. 

Zwar werden die befragten Großhandelsunternehmen ihre

Geschäftslage nicht nur nach dem Umsatz, sondern auch

anhand von anderen Einflussgrößen, etwa der Ertragslage,

bewerten. Dennoch sollte sich sowohl im Geschäftsklima

als auch in den Veränderungen der Umsätze eine ähnliche

konjunkturelle Entwicklung zeigen. Dieser gemeinsame zy-

klische Verlauf ist auch in den beiden Abbildungen erkenn-

bar. Er wird aber noch deutlicher, wenn die Reihen geglät-

tet werden. In den Abbildungen 3 und 4 sind die geglätte-

ten Zeitreihen enthalten. Zur Glättung wurde ein Hodrick-

Prescott verwendet, der so eingestellt wurde, dass er

Schwankungen mit einem Zyklus von weniger als 1,25 Jah-

ren unterdrückt.2 Das ifo Geschäftsklima zeigt den kon-

junkturellen Verlauf in der Regel mit einem Vorlauf vor den

Umsatzveränderungen zuverlässig an. Eine Ausnahme bil-

det der untere Wendepunkt zum Ende des Jahres 2001.

Zu dieser Zeit stieg die Erwartungskomponente des Ge-

schäftsklimas deutlich an, die Lagebeurteilung folgte dieser

Einschätzung aber nicht. Diese Entwicklung zeigte sich auch

im Geschäftsklima für das verarbeitende Gewerbe. Tat-

Klaus Abberger

Eine Anmerkung zum ifo Geschäftsklima im Großhandel
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1 Für eine Diskussion dieser Eigenschaften vgl. G. Gold-

rian, Eine Anmerkung zur Aussagekraft von Wachs-

tumsraten, ifo Schnelldienst 58 Jg., Nr. 13/2005,

47–48.
2 Für eine Erläuterung 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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sächlich war die gesamtwirtschaftliche Entwicklung in 2002

auch sehr moderat.

Betrachtet man die geglätteten Vorjahresveränderungen des

Geschäftsklimas in Abbildung 4, ist die Wirkung dieser Fil-

terung deutlich erkennbar. Der Vorlauf des Geschäftskli-

mas vor den Umsatzveränderungen hat sich erhöht, und

auch der Wendepunkt im Jahr 2001 wird durch die ifo-Da-

ten frühzeitig signalisiert. Neben der Verschiebung der Wen-

depunkte bewirkt die Bildung der Vorjahresdifferenzen auch,

dass die Zyklen ausgeprägter sind als im ursprünglichen Ge-

schäftsklima.

Das ifo Geschäftsklima scheint somit ein geeigneter Indika-

tor für die konjunkturelle Entwicklung im Großhandel zu sein.

Es besitzt im Vergleich zu Zahlen der amtlichen Statistik ei-

nen »Publikationsvorsprung«, d.h. es wird zeitnaher veröf-

fentlicht, und es wird nicht nachträglich revidiert. Für die Kon-

junkturanalyse ist darüber hinaus wichtig, wie stark ein In-

dikator um die in der Zeitreihe enthaltene Konjunkturkom-

ponente schwankt. Je stärker die Werte um

das Konjunktursignal streuen, desto schwie-

riger wird die Interpretation des Indikators

am aktuellen Rand. Möchte man beurteilen,

ob eine Wende im Konjunkturverlauf einge-

treten ist, muss man bei einem stärker

schwankenden Indikator länger warten als

bei einem glatteren Indikatorverlauf, da es

schwieriger ist, das Konjunktursignal von Zu-

fallsschwankungen zu unterscheiden. Um

verschiedene Indikatoren hinsichtlich dieser

Eigenschaft zu vergleichen, kann der Quo-

tient zwischen der Varianz der Konjunktur-

komponente (hier die Varianz der geglätte-

ten Reihen) und der Varianz der Restkom-

ponente (die Varianz der Reste der Zeitreihe,

wenn die Konjunkturkomponente abgezo-

gen wird) gebildet werden. Je größer dieser

Quotient ist, desto deutlicher ist das Signal, das von dem

jeweiligen Indikator ausgeht. Im vorliegenden Fall ist der Quo-

tient für die Vorjahresveränderungen der Großhandelsum-

sätze gleich 0,19, für das ifo Geschäftsklima gleich 5,36 und

für die Vorjahresdifferenzen des Geschäftsklimas gleich 5,57.

Es zeigt sich also auch nach diesem Kriterium, dass das ifo

Geschäftsklima ein geeigneter Indikator ist, der frühzeitig re-

lativ deutliche Signale über den Konjunkturverlauf gibt. 

-8

-6

-4

-2

0

2

4

6

-40

-30

-20

-10

0

Gefilterte Vorjahresdifferenz des realen Umsatzes Gefiltertes ifo Geschäftsklima

Vorjahresveränderungen der realen Umsätze im Großhandel und

ifo Geschäftsklima im Großhandel, jeweils geglättet

Quelle: Statistisches Bundesamt; ifo Institut.

Differenzen Salden

-12

-6

0

6

1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005

-20

-10

0

10

20

Gefilterte Vorjahresdifferenz des realen Umsatzes

Gefilterte Vorjahresdifferenz des ifo Geschäftsklimas

Vorjahresveränderungen der realen Umsätze im Großhandel und des 

ifo Geschäftsklimas im Großhandel, jeweils geglättet

Quelle: Statistisches Bundesamt; ifo Institut.

Differenzen Saldendifferenzen

Abb. 3

Abb. 4

36



i fo  Schne l ld ienst  7/2005 –  58.  Jahrgang

44

Im verarbeitenden Gewerbe Deutschlands

sind nach Angaben des Statistischen Bun-

desamtes im Januar 2005 über 200 000 Per-

sonen weniger beschäftigt als noch im Ja-

nuar 2003.1 Zuletzt nahm die Zahl der Be-

schäftigten im Jahr 2001 zu, doch fällt seit

Herbst 2001 die Anzahl der im verarbeiten-

den Gewerbe beschäftigten Personen wie-

der. Die Abbildung enthält die monatlichen

prozentualen Veränderungen der Anzahl der

Beschäftigten im Vergleich zum jeweiligen

Vorjahresmonat. Seit Herbst 2001 zeigen die

Balken einen bis heute andauernden konti-

nuierlichen Rückgang der Beschäftigtenzah-

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?

Um frühzeitige Signale für eine Veränderung der Anzahl

von Beschäftigten zu erhalten, fragt das ifo Institut in sei-

nen monatlichen Unternehmensbefragungen auch nach

den Beschäftigtenplänen der Unternehmer. Unter der Ru-

brik »Erwartungen für die nächsten drei Monate« wird ge-

fragt: »Die Zahl der mit der Herstellung von XY beschäf-

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 Übereinstimmung

mit der tatsächlichen Beschäftigtenveränderung bei einem

deutlich erkennbaren Vorlauf auf. Der Beginn des Be-

schäftigtenabbaus 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 über die Zeit verändern kann. Liegt für die Saldenrei-

he eine geeignete Referenzzeitreihe vor, so wie im hier be-

trachtete Beispiel mit den tatsächlichen jährlichen Be-

schäftigtenveränderungen, kann eine Nulllinie geschätzt

werden. Es ergibt sich für die Salden der Beschäftigten-

pläne ein faktischer Nullwert, der in etwa im Bereich zwi-

schen – 13 und – 14 liegt.

Im Verlauf des Jahres 2004 zeigen die Beschäftigtenpläne

der Unternehmen im verarbeitenden Gewerbe eine deutli-

che Verlangsamung des Beschäftigtenabbaus an. Diese Ten-

denz ließ darauf hoffen, dass der Abbau bald zum Stillstand

kommen könnte. Doch seit Dezember sind die Ergebnisse

der Befragungen wieder pessimistischer. Zwar ist es noch

zu früh, eine erneute nachhaltige Verschärfung 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 Kürze wieder positiv zur Be-

schäftigtenentwicklung in Deutschland beitragen kann. 

Beschäftigtenabbaus im verarbeitenden Gewerbe an

Klaus Abberger

ifo Konjunkturtest zeigt noch kein Ende des

1 Vgl. Monatsberichte im verarbeitenden Gewerbe. Zur Definition der Be-

schäftigten siehe dort. Zu den Beschäftigten zählen u.a. auch Teilzeitbe-

schäftigte.

v
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Der ifo Geschäftsklimaindex setzte seine seit

dem Frühjahr 2005 anhaltende Aufwärts-

entwicklung auch in diesem Jahr fort. Die be-

fragten Unternehmen bewerteten ihre mo-

mentane Geschäftssituation von Monat zu

Monat zunehmend günstiger. Die Ge-

schäftserwartungen stiegen im ersten Quar-

tal ebenfalls, doch sind die Befragungsteil-

nehmer danach etwas zurückhaltender be-

züglich der zukünftigen Entwicklung gewor-

den. Diese Korrektur in den Geschäftser-

wartungen setzte sich im Juni aber nicht wei-

ter fort. 

In der Öffentlichkeit ist diskutiert worden, ob

die deutliche Aufhellung des Geschäftskli-

mas nicht überzogen sei und die tatsächli-

che konjunkturelle Entwicklung nicht über-

zeichnet dargestellt würde. Seine Sicht zu

dieser Entwicklung hat das ifo Institut bereits

dargelegt1, 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

nämlich, dass in allen vier Wirtschaftsberei-

chen, die im ifo Geschäftsklima für die ge-

werbliche Wirtschaft erfasst werden – dem

verarbeitenden Gewerbe, dem Bauhaupt-

gewerbe, dem Einzel- und dem Großhandel

– und darüber hinaus auch im Dienstleis-

tungsgewerbe, wie es im ifo Geschäftskli-

ma für 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 Großunternehmen für

die Verbesserung verantwortlich sind, denn

auch das aus dem ifo Konjunkturtest be-

rechnete KfW-ifo-Geschäftsklima für kleine

und mittlere Unternehmen hat sich erheblich

aufgehellt. Zwar sind die Antworten dieser

Unternehmen grundsätzlich etwas vorsich-

tiger als die der großen Firmen, doch hat sich

auch in diesem Bereich der Wirtschaft das

Geschäftsklima seit dem Frühjahr des letz-

ten Jahres erheblich aufgehellt. Der deutli-

che Anstieg des ifo Geschäftsklimaindex ist

Klaus Abberger

Der ifo Konjunkturtest im ersten Halbjahr 2006

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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Im Blickpunkt 29

demnach das Ergebnis einer positiven Ent-

wicklung, die die Wirtschaft weit durch-

drungen hat. 

Ein stabiles Fundament für die wirtschaftli-

che Entwicklung bildet weiterhin der Export

des verarbeitenden Gewerbes. Trotz einer

Korrektur im Juni bewerteten die für den ifo

Konjunkturtest befragten Industrieunterneh-

men ihre Chancen im Exportgeschäft wei-

terhin sehr positiv. Neben einer robusten

Weltkonjunktur dürfte ein weiterer Grund für

diesen Optimismus darin liegen, dass die Un-

ternehmen deutliche Verbesserungen bei ih-

rer Wettbewerbsposition sowohl auf den

ausländischen Märkten innerhalb der EU als

auch außerhalb 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-

ländischen Auftragsbestands zeigten sich die

Industrieunternehmen aber auch erheblich

zufriedener mit dem Auftragsbestand insge-

samt, so dass sich daraus eine erfreuliche

Entwicklung der inländischen Nachfrage ab-

leiten lässt. Zusammen mit den Geschäfts-

klimaverbesserungen im Bauhauptgewerbe,

im Großhandel und im Einzelhandel ergibt

sich daher das Bild einer lebhafteren Bin-

nenkonjunktur. Die Unzufriedenheit bei den

Unternehmen des Bauhauptgewerbes über

ihre Auftragsbestände hat sich im Verlauf die-

ses Halbjahres merklich abgeschwächt, und

die Kapazitätsauslastung wurde gesteigert.

Bei den Einzelhändlern ist die Unzufrieden-

heit über zu große Lagerbestände deutlich

zurückgegangen, und die Konsumgüter-

großhändler berichteten von einer positiven

Tendenz bei ihren beabsichtigten Bestellun-

gen. Ein weiteres Indiz für eine größere Dy-

namik im Inland ist, dass die Produktions-

pläne der Gebrauchsgüterhersteller seit

Herbst letzten Jahres deutlich expansiver ge-

worden sind. Die Entwicklung ist in diesem

Bereich sogar dynamischer als bei den In-

vestitionsgüterherstellern gewesen. Die Vor-

leistungsgüterhersteller gingen bei ihren Pla-

nungen im Verlauf des 2. Quartals sogar von

weniger starken Produktionssteigerungen

aus. Allerdings wurde den Angaben der Un-

ternehmen zufolge die Produktionstätigkeit

in diesem Bereich in der Vergangenheit be-

sonders deutlich ausgeweitet. Eine ähnliche
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30

Entwicklung zeigt sich bei dem großen

Dienstleistungsbereich der Datenverarbei-

tung. Nach einer deutlichen Aufhellung des

Geschäftsklimas scheint hier eine gewisse

Beruhigung einzukehren.

Auch wenn sich in einigen Industrie- und

Dienstleistungsbereichen die Euphorie über

die zukünftige Entwicklung etwas ab-

schwächt, deutet das ifo Geschäftsklima ins-

gesamt auf eine positive Entwicklung hin. In

der Industrie zeigt sich dies auch an der Be-

urteilung der technischen Kapazitäten, die

weniger häufig als zu groß eingestuft werden

und damit auf eine Steigerung der Investi-

tionstätigkeit hindeuten. Auch die negativen

Beschäftigtenplanungen haben sich zu Jah-

resbeginn deutlich entspannt. Allerdings ist

diese Entwicklung in den letzten Monaten ins

Stocken geraten. 
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Vor kurzem haben die zwei französi-

schen Konjunkturforscher Aubert und

Leclair (2005) nachgewiesen, dass ein

Indikator auf der Basis dieser Selbstein-

schätzungen der Unternehmen sehr gut

übereinstimmt mit anderen traditionellen

Indikatoren für die Wettbewerbsfähig-

keit, die u.a. auf der Entwicklung der Ar-

beitsproduktivität, der realen Wechsel-

kurse oder der relativen Kostenentwick-

lungen (Kosten des eigenen Unterneh-

mens in Relation zu denen der Wettbe-

werber) basieren und die meist nur mit

erheblicher zeitlicher Verzögerung erstellt

werden können. Sie kommen zu dem

Schluss, dass diese Umfragedaten zur

Wettbewerbsposition nicht nur sehr aus-

sagefähig sind auf der Unternehmens-

ebene, sondern auch – was für den Kon-

junkturforscher noch wichtiger ist – auf

aggregierter Ebene, um damit die Wett-

bewerbsentwicklungen einer Branche

oder in einem ganzen Sektor beurteilen

zu können. Diese französischen For-

schungsergebnisse legen es nahe, sol-

che Umfragedaten auch für einen euro-

päischen Vergleich zu nutzen.

Wie aus Abbildung 1 hervorgeht, hat die

Einschätzung der Wettbewerbsposition

Wirtschaft
Wie schätzen deutsche Industriefirmen ihre Wettbewerbsposition ein?

Gernot Nerb

Indikatoren zur Wettbewerbsposition der deutschen 

Für ein einzelnes Unternehmen ist ein Hauptkriterium für die Beurteilung der Wettbewerbspo-

sition, ob es gelingt, den eigenen Marktanteil zu erhalten oder zu erhöhen. Die wesentlichen

Stellgrößen des Unternehmens sind dabei der Preis und die Qualität der angebotenen Leistun-

gen. Hinzu kommen noch eine Reihe anderer Faktoren, die – nicht erschöpfend – am Beispiel

von Dienstleistungsunternehmen in Tabelle 2 zusammengestellt sind. Angesichts der Komple-

xität der Einflussgrößen ist es eine große Hilfe für den außenstehenden Analysten, dass seit

1997 in vierteljährlichem Rhythmus die Industrieunternehmen im Rahmen der harmonisierten

EU-Konjunkturumfragen selbst eine Einschätzung ihrer Wettbewerbsposition abgeben.1 Diese

Meldungen zur Entwicklung der Wettbewerbsposition in den zurückliegenden Monaten erfol-

gen getrennt für den nationalen Markt, den EU-Markt und den internationalen Markt außerhalb

des EU-Raums.

Abb. 1

1 Wortlaut der Fragestellung: Unsere Wettbewerbs-

position für Produktgruppe xy hat sich in den letz-

ten drei Monaten gegenüber den drei Monaten da-

vor auf dem Inlandsmarkt, den Auslandsmärkten in-

nerhalb und den Auslandsmärkten außerhalb der

Europäischen Union verbessert/nicht verändert/ver-

schlechtert/bzw. wir exportieren nicht.

Die mit der Firmengröße gewichteten Meldeantei-

le sind in Abb. 1 bis 3 zu sog. Salden, d.h. Diffe-

renzen der positiven und negativen Meldeanteile,

zusammengefasst.
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der deutschen Industrie auf den Auslandsmärkten (inner-

halb und außerhalb der EU) sich schon seit Anfang 2000

günstiger entwickelt als im Durchschnitt aller europäischen

Industrieunternehmen. Auch auf dem Inlandsmarkt wurde

zuletzt die Entwicklung der Wettbewerbsfähigkeit in Deutsch-

land positiver eingeschätzt, 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 französischen

Industrie (vgl. Abb. 2 und Abb. 3).

Der Hauptgrund für das relativ gute Abschneiden der deut-

schen Industrie dürfte vor allem in der in Deutschland schon

seit mehreren Jahren konsequenteren Kostenreduktion als

in den anderen EU-Ländern liegen. Häufig

ging dieser Prozess in Deutschland einher

mit einer Auslagerung von lohnintensiven

Produktionsaktivitäten in kostengünstigere

Länder, insbesondere nach China und nach

Osteuropa. Aber auch die stärkere Umstruk-

turierung der Produktion an deutschen

Standorten in Richtung auf ein längerfristig

erfolgreiches Produktsortiment führte offen-

bar in den deutschen Industrieunternehmen

zu Wettbewerbsvorsprüngen. Im Vergleich

dazu erfolgte z.B. in Italien der Strukturwan-

del in der Industrie wesentlich zögerlicher.

Dies rächt sich unter anderem darin, dass

die italiensche Industrie viel mehr als die deut-

sche unter den Einfuhren von Fertigwaren

aus Niedriglohnländern zu leiden hat, wo et-

wa im Falle von Textilien und Schuhen ähn-

liche Produkte zu weitaus niedrigeren Kos-

ten produziert werden können als in Italien. 

Die unterschiedlichen Unternehmensstra-

tegien schlagen sich auf der Gesamtebene

z.B. darin nieder, dass nach der jüngsten Er-

hebung des Ifo World Economic Survey die

Hauptprobleme in Italien in mangelnder in-

ternationaler Wettbewerbsfähigkeit gesehen

werden, während in Deutschland – nicht zu-

letzt wegen der Verlagerung von lohninten-

siven Produktionsaktivitäten in das kosten-

günstigere Ausland – Arbeitslosigkeit und ei-

ne zu geringe Binnennachfrage die Haupt-

probleme darstellen, nicht dagegen die in-

ternationale Wettbewerbsfähigkeit (Nerb und

Stangl 2005).

Wettbewerbsfähigkeit 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

Wettbewerbsfähigkeit berücksichtigt, sondern auch Indi-

katoren zu Wachstumsperspektiven und zur Ertragsentwick-

lung (vgl. Tab. 1). Nach diesen Rating-Ergebnissen liegt die

deutsche Industrie deutlich über dem Durchschnitt des Eu-

roraums und weist auch bessere Werte auf als die US-ame-

rikanische Industrie. Einige EU-Länder wie z.B. Österreich,

i fo  Schne l ld ienst  13/2005 –  58.  Jahrgang
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Abb. 2

2 FERI Research GmbH, Bad Homburg.
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Polen und die Tschechische Republik liegen aber im Ran-

king noch deutlich vor Deutschland. 

Dieses Bild, wonach Deutschlands Industrie im internatio-

nalen Vergleich einen guten Mittelplatz einnimmt, gilt für die

meisten Branchen, so z.B. für die Nahrungsmittelindustrie,

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-

trieländer. Dies gilt z.B. für den Spezialmaschinenbau, den

Werkzeugmaschinenbau für Dampfturbinen sowie für elek-

tro-optische Ausrüstungen (vgl. Abb. 4). 

Dienstleistungen

Deutlich weniger günstig als in der Industrie fal-

len die FERI Rating-Ergebnisse im Dienstleis-

tungsbereich aus (vgl. Abb. 5). Es sei allerdings

nochmals betont, dass in diese FERI-Einstu-

fungen nicht nur Indikatoren für die preisliche

oder qualitative Wettbewerbsfähigkeit ein-

gehen, sondern auch Faktoren wie die Wachs-

tumsaussichten und der Ertragstrend.3 Da für

die meisten Dienstleistungsbranchen in

Deutschland der Inlandsabsatz bei weitem do-

miniert, schlägt sich in den deutschen Rating-

Ergebnissen die seit einigen Jahren zu be-

obachtende Schwäche der inländischen Nach-

frage besonders negativ nieder. Es macht sich

schmerzlich bemerkbar, dass die deutschen

Dienstleistungsunternehmen – ganz anders als

dies in der Industrie üblich ist – das Auslands-

geschäft bisher häufig vernachlässigt haben.

Selbstverständlich gibt es eine Reihe von Aus-

nahmen, wie etwa die Firma SAP, aber gene-

rell zeigt sich, dass auch in jenen Dienstleis-

tungsbranchen, wo in anderen Ländern ein re-

ger internationaler Leistungsaustausch üblich

ist, die deutschen Firmen häufig weit unter-

durchschnittlich am Außenhandel beteiligt sind.

Es gibt viele Anzeichen dafür, dass die man-

gelnde Auslandsaktivität der deutschen Dienst-

leister nicht nur mit den hohen deutschen

Lohnkosten zu tun hat, sondern auch auf Fak-

toren wie mangelnde internationale Koopera-

tionsbereitschaft, unterentwickelte Dienstleis-

tungsmentalität und zum Teil auch auf Ausbil-

dungsdefizite, wie insbesondere mangelnde

Fremdsprachenkenntnisse und Auslandser-

fahrung, zurückzuführen ist. Offensichtlich hat

sich an diesem Defizit in den letzten Jahren

wenig geändert; bereits im Jahre 1999 hat das

ifo Institut diese Faktoren als Hauptursachen

für die mangelnden Auslandsaktivitäten bei un-

ternehmensbezogenen Dienstleistungen her-

ausgefunden (Hild et al. 1999). Eine – nicht erschöpfende –

Auflistung der Erfolgsfaktoren für internationale Dienstleistungs-

unternehmen findet sich in der Tabelle 2.

Zusammenfassung

Die deutsche Industrie weist insgesamt eine hohe Wettbe-

werbsfähigkeit auf; dies gilt insbesondere für eine Reihe

von Produktgruppen des Maschinenbaus und der Elektro-

industrie. Zu einem erheblichen Teil dürfte dieses an sich po-
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Abb. 3

3 Siehe Klassifikationsschema in Tabelle 1.
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sitive Gesamtergebnis durch Teilebezug von ausländischen

Unternehmen in Niedriglohnländern und durch Verlagerung

von ganzen Produktionsstufen in eigene Betriebe im Aus-

land erreicht worden sein. Die Kehrseite dieser Entwicklung

sind häufig erhebliche personelle Freisetzungen an deut-

schen Standorten. Es ist bisher nur unzureichend gelungen,

die im Zuge dieser Umstrukturierung freigesetzten Arbeit-

nehmer anderweitig wieder zu beschäftigen, was zu dem

starken Anstieg der Arbeitslosigkeit in Deutschland führte.

Im Dienstleistungssektor sieht die internationale Wettbewerbs-

position demgegenüber wesentlich ungünstiger aus. Die deut-

schen Dienstleister haben sich auch in jenen Branchen, in de-

nen ein internationaler Leistungsaustausch in anderen Län-

dern die Regel ist, zu sehr auf das Inlandsgeschäft konzent-

riert. Hierdurch wurden viele Beschäftigungsmöglichkeiten

verschenkt. Nachdem der Dienstleistungssektor der mit Ab-

stand wichtigste Arbeitgeber ist – rund 70% der Erwerbstä-

tigen sind hier angesiedelt – muss alles da-

ran gesetzt werden, die wirtschaftliche Dyna-

mik im Dienstleistungssektor zu erhöhen.

Hierzu gehören neben der Flexibilisierung des

Arbeitsmarktes (Stichworte: Erhöhung der Ar-

beitsmobilität, Lohnflexibilisierung) eine ver-

stärkte internationale Kooperation und die ge-

nerelle Bereitschaft, sich stärker auf Auslands-

märkten 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-

nem separaten Beitrag erörtert werden.4
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Tab. 1 

FERI-Klassifikation 

Indikatoren Industrie Dienstleistungen

Wachstum 30 40 

Wettbewerbsfaktoren 30 20 

Inlandspreise 9 – 

Auslandspreise 9 – 

Importanteile 6 – 

Exportanteile 6 – 

Gewinnrate 30 40 

Konjunkturanfälligkeit 10 – 

Summe 100 100 

Die Einzelindikatoren werden auf einer Punkteskala von 1 bis 100 nor-

miert. Für jeden Indikator werden zwei historische Jahre und fünf
Progno-sejahre einbezogen. Die in der Tabelle wiedergegebenen
Gewichte ent-sprechen der Bedeutung der jeweiligen Messzahl für die 

Gesamtbewer-tung. 

Quelle: FERI Research Bad Homburg.

Tab. 2 

Erfolgsfaktoren für internationale Dienstleistungsunternehmen

� Qualifiziertes Personal 

� Reputation, Image, Markenname 

� Qualität, Qualitätskonstanz und -garantie 

� Termintreue 

� Fähigkeit, neue Geschäftsfelder zu erschließen

� Erfahrung und Präsenz auf Auslandsmärkten  

� Informationen über Auslandsmärkte

� Kostenniveau, Preis der Leistung

� Auslandserfahrung der Mitarbeiter

� Betriebliche Aus- und Weiterbildung, Training

� Dienstleistungsspezifische internationale
Managementfähigkeiten  

� Serviceorientierung der Fachkräfte

� Breite an Serviceleistung, Skalenerträge 

� 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 

� Kooperationsfähigkeit, Netzwerkbildung

� Unternehmensstrategie

� Existenz spezifischer Internationalisierungsvorteile  

� Kreative Problemlösungsfähigkeiten

Quelle: Krämer (2000, 219), Hild et al. (1999); O'Farrell, Scheuer und Schmidt (1999).

4 Eine Studie zum Thema »Chancen und Risiken veränderter Rahmenbedin-

gungen für die Dienstleistungsunternehmen durch die EU-Dienstleistungs-

richtlinie« ist in Vorbereitung.
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Abb. 4
FERI Rating-Ergebnisse für einzelne Länder – Industrie
– 4. Quartal 2004 –

Quelle: FERI Research GmbH, Bad Homburg.
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Quelle: FERI Research GmbH, Bad Homburg.

Abb. 5
FERI Rating-Ergebnisse für einzelne Länder – Dienstleistungen
– 4. Quartal 2004 –
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Die Verkaufspreiserwartungen, wie sie monatlich im ifo Kon-
junkturtest für die Industrie erfasst werden, weisen am obe-
ren konjunkturellen Wendepunkt meist einen ausgeprägten
Vorlauf auf. Dies wird deutlich in Abbildung 1, in der die
Verkaufspreiserwartungen der Kapazitätsauslastung gegen-
übergestellt sind. Die Auslastung der Produktionskapazitä-
ten im verarbeitenden Gewerbe hat sich nach einer Vielzahl
von Untersuchungen als ein sehr geeigneter gleichlaufen-
der Konjunkturindikator und damit als eine gute Messlatte
für die Bestimmung des Vorlaufs von konjunkturellen Frühin-
dikatoren erwiesen. Im März 2000 hat sie einen Höhepunkt
im jüngsten Konjunkturaufschwung erreicht und verharrte
bis zuletzt (Dezember 2000) auf einem nahezu unveränder-
ten Niveau. Die Preiserwartungen – ebenso wie die Ge-
schäftserwartungen – weisen dagegen schon seit rund ei-
nem halben Jahr deutlich nach unten und signalisieren da-
mit eine bevorstehende konjunkturelle Abschwächung.

Auch nach der ifo »Konjunktur-Uhr«, in der das Zusam-
menspiel von Geschäftslage und Geschäftserwartungen für
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 Geschäftslage abgetragen. Aus einer
Reihe von Untersuchungen wissen wir, dass sich in den Fir-
menantworten zur Geschäftslage in erster Linie Ertrags-
einschätzungen niederschlagen. In einer beginnenden Auf-
schwungphase ist die aktuelle Geschäftslage meist noch
schlecht, die Geschäftserwartungen signalisieren aber be-
reits eine bevorstehende Besserung. Je weiter der Auf-
schwung an Fahrt gewinnt, umso günstiger werden in der
Regel die Urteile zur aktuellen Geschäftslage. Analoges gilt
vor einer Abschwungphase: Die Geschäftserwartungen be-
ginnen erfahrungsgemäß rund sechs Monate vor einem

oberen konjunkturellen Wendepunkt – gemessen anhand
der Kapazitätsauslastung – einen künftigen konjunkturellen
Abschwung zu signalisieren, auch wenn die augenblickli-
che Geschäftslage anfangs noch als günstig gilt. Mit sich
verschärfendem Abschwung geraten auch die Urteile zur
Geschäftslage in negatives Territorium. Wenn sich die preis-
liche Wettbewerbsfähigkeit der Unternehmen dank Kos-
tensenkungsmaßnahmen wieder verbessert hat und/oder
die Nachfrage durch geld- und wirtschaftspolitische Maß-
nahmen bzw. infolge steigender Exportaufträge wieder mehr
auf Touren kommt, weicht zunächst der Pessimismus in den
Geschäftserwartungen und anschließend auch in den Ur-
teilen zur Geschäftslage, wie in der ifo »Konjunkt-Uhr« in
Abbildung 2 dargestellt.

Der Vorlauf der Verkaufspreis- und Geschäftserwartungen
steht im Einklang mit der Konjunkturtheorie. Wesley
Mitchell, der Begründer des amerikanischen Wirtschafts-
forschungsinstituts NBER (National Bureau of Economic
Research) hat bereits in den dreißiger 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 erfahrungsgemäß
dieses Verhältnis um. Die Unternehmen registrieren in die-
ser Phase meist wachsenden Marktwiderstand beim Ab-
satz und müssen häufiger Preiszugeständnisse gewähren,
um die Produktion auf einem solchen Niveau zu halten,
das eine hohe Auslastung der Produktionsanlagen sicher-
stellt. Zum anderen steigen in der Spätphase eines kon-
junkturellen Aufschwungs meist die Stückkosten, z.B. aus-
gelöst durch Überstundenzuschläge oder durch generell
höhere Lohn- und Bonuszahlungen wegen eines zuneh-
menden Fachkräftemangels oder auch infolge gestiegener

Vorproduktpreise. Hieraus resultiert ein
Druck auf die Ertragsmargen, der sich u.a.
in verschlechterten Geschäftserwartungen
im ifo Konjunkturtest niederschlägt.

Es war vor allem Mitchells Verdienst, auf die
zentrale Bedeutung der Ertragsentwicklung
– sowohl der aktuellen wie auch der erwar-
teten – für den Konjunkturverlauf hinzuwei-
sen. Hierdurch werden in den Unternehmen
Produktions-, Investitions- und Personalent-
scheidungen ausgelöst, um nur einige der
wichtigsten unternehmerischen Stellgrößen
zu nennen, die dann die konjunkturelle Ent-
wicklung prägen. Ein konjunktureller Frühin-
dikator für die Ertragsentwicklung, wie ihn
das ifo Geschäftsklima, d.h. Zusammenfas-
sung der Urteile zur gegenwärtigen und zur
erwarteten Geschäftslage, darstellt, weist da-
her gegenüber anderen mehr produk-

bevorstehende Konjunkturabschwächung

Gernot Nerb

Preis- und Ertragserwartungen signalisieren 

Abb. 1
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tionsorientierten Frühindikatoren wie z.B. Auftragseingänge
meist einen längeren und stabileren Vorlauf auf. 
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Abb. 2
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Die Erwartungsbildung spielt eine zent-

rale Rolle in der Makroökonomie. So be-

stimmt beispielsweise die Erwartung über

künftiges Vermögen in der Vorstellung der

permanenten Einkommenshypothese den

heutigen Konsum. In der neukeynesiani-

schen Makroökonomie treffen Unterneh-

men heute Entscheidungen aufgrund ih-

rer Einschätzung der künftigen Grenzkos-

ten, und für Zentralbanken sind Inflations-

erwartungen ein entscheidender Indika-

tor der zukünftigen Preisentwicklung.

Wenn man Modelle, in denen Erwartun-

gen über zukünftige ökonomische Varia-

ble eine Rolle spielen, empirischen Tests

unterziehen will, unterstellen die meisten

Ökonomen, dass die Akteure ihre Erwar-

tungen rational bilden. Dabei wird die heu-

tige Erwartung über die zukünftige Reali-

sation mit der ex post beobachtbaren

Realisation der Variable substituiert. Die-

ses Vorgehen, das auf einen Beitrag von

Muth (1961) zurückgeht, hat den Nach-

teil, dass stets eine verbundene Hypothe-

se über 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 können. Die

Form der Erwartungsbildung kann somit

losgelöst vom betrachteten Modell unter-

sucht werden, da die Annahme der Ra-

tionalität 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 Mög-

lichkeit, auf dem Fragebogen ein Fallen,

ein Gleichbleiben oder ein Steigen der In-

flationsrate innerhalb der nächsten sechs

Monate anzuzeigen. Die Ergebnisse der

Umfrage wurden bislang als Saldo ver-

öffentlicht, 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 Veröffentlichung

von Umfrageergebnissen recht verbreitet

ist, sind die gewonnenen Daten zur öko-

nometrischen Analyse oftmals ungeeig-

net. Insbesondere geht bei einer einfa-

chen Saldenbildung die Information über

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, stützen 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, stoßen diese Methoden

immer dann an ihre Grenzen, wenn es ge-

rade darum geht, die Form der Erwar-

tungsbildung näher zu untersuchen.

Der vorliegende Beitrag stützt sich auf die

von Carlson und Parkin (1974) verwende-

te Probability Methode. Anstatt bei der

Quantifizierung auf vergangene Realisa-

tionen der Inflationsrate zurückzugreifen,

wird die Umrechnung qualitativer Infla-

tionserwartungen in quantitative Daten

qualitativer Inflationserwartungen 
des Ifo World Economic Survey1

Steffen Henzel und Timo Wollmershäuser

Eine umfragebasierte Methode zur Quantifizierung

Der Ifo World Economic Survey (WES) befragt vierteljährlich weltweit ca. 1 100 Experten aus na-

tionalen und internationalen Organisationen in über 90 Ländern bezüglich ihrer Einschätzung wich-

tiger makroökonomischer Variablen in ihrem jeweiligen Land. Seit Juli 1991 wird auch nach der

erwarteten Inflationsrate gefragt, wobei den Teilnehmern drei mögliche Antworten zur Auswahl

stehen: »steigen«, »unverändert« oder »fallen«. Bislang wurden die Antworten als Saldo zusam-

mengefasst und veröffentlicht. In diesem Beitrag wird eine neue Methode vorgestellt, diese qua-

litativen Inflationserwartungen zu quantifizieren. 

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 Kürze als

Ifo Working Paper erscheinen wird.

51



Forschungsergebnisse

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 Rationalität der Erwartungsbildung durch die Da-

ten verifizieren lässt. 

Der Ifo World Economic Survey

Der WES befragt weltweit ca. 1 100 Experten aus natio-

nalen und internationalen Organisationen in über 90 Län-

dern bezüglich ihrer Einschätzung wichtiger makroökono-

mischer Variablen in ihrem jeweiligen Land. Die Umfrage

wird vom ifo Institut für Wirtschaftsforschung in Koopera-

tion mit der International Chamber of Commerce (ICC) in

Paris viermal im Jahr (Januar, April, Juli und Oktober) durch-

geführt. 

Eine Frage zur erwarteten Inflationsrate ist zum ersten Mal

im Juli 1991 aufgenommen worden. Die Teilnehmer wer-

den gebeten, ihre Erwartung über die Inflationsrate ihres

Heimatlandes in den kommenden sechs Monaten abzu-

geben. Der Fragebogen bietet dem Umfrageteilnehmer drei

mögliche Antworten zur Auswahl: »steigen«, »unverändert«

oder »fallen«. Bislang wurden die Antworten als Saldo zu-

sammengefasst und veröffentlicht. Je nachdem, ob der Um-

frageteilnehmer »steigen«, »unverändert« 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 unveränderten Inflationsrate in-

terpretiert wird (vgl. Stangl 2004, für einen

detaillierteren Überblick über den WES). Die

Ergebnisse der Umfrage sind also zunächst

rein qualitativ, da sie keine präzise Aussage

über 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 später von Carlson und Par-

kin (1975) und Knöbl (1974) entwickelt wur-

de. Während Theil (1952) mit Daten des ifo

Konjunkturtests der Jahre 1950–1952 ar-

beitete, standen bei letzteren bereits Inflati-

onserwartungen im Mittelpunkt der Unter-

suchungen.

Die Konzeption

Als Ausgangspunkt der Quantifizierung dienen zunächst

die qualitativen Antworten der Teilnehmer, die im Folgen-

den mit »UPt«, »SAMEt« und »DOWNt« bezeichnet werden.

Hierbei steht »UPt« beispielsweise für den Prozentanteil der

Befragten, die zum Zeitpunkt t ein Steigen der Inflations-

rate innerhalb der nächsten sechs Monate erwarten. Au-

ßerdem benötigt man die Basis der Erwartungsbildung,

von der die Befragten bei der Einschätzung der zukünfti-

gen Entwicklung der Inflationsrate ausgehen. Im Folgen-

den werden wir zeigen, dass der Informationsstand der

Umfrageteilnehmer die jeweils im aktuellen Quartal veröf-

fentlichte Inflationsrate ist. Ein so genanntes »Informations-

Lag« kann somit ausgeschlossen werden. An dieser Stel-

le ist anzumerken, dass im WES nach der Veränderung der

Inflationsrate gefragt wird. Daher muss bei der Umrech-

nung der erwarteten Inflationsrate im Rahmen der Proba-

bility Methode ebenfalls die Veränderung der Inflationsra-

te herangezogen werden, die im Folgenden mit ��t 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 Veränderung der Inflationsrate

abgebildet wird. Ist letztere groß genug, so wird im Frage-

bogen ein Steigen oder Fallen angezeigt, je nach Vorzeichen

der Abweichung (vgl. Abb. 1). Für die Abbildung wird zu-

nächst willkürlich unterstellt, dass eine Veränderung der In-

flationsrate von 0,2 oder mehr ausreicht, den Befragten zu

veranlassen, ein Steigen der Inflationsrate im Fragebogen

anzukreuzen.
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Abb. 1

2 Dies steht im Gegensatz zur Untersuchung von Carlson und Parkin (1975),

die die Veränderung des Preisniveaus untersuchen.
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Formal lässt sich das wie folgt darstellen:

– Die individuelle Antwort ist »DOi,t«, wenn Et��i,t+k < ai,t,

wobei ai,t den linken Schwellenwert von Umfrageteilneh-

mer i bezeichnet und Et��i,t+k die zum Zeitpunkt t erwar-

tete Veränderung der Inflationsrate im Zeitpunkt t + k ist.

– Die individuelle Antwort ist »UPi,t«, wenn Et��i,t+k > bi,t,

wobei bi,t den rechten Schwellenwert bezeichnet.

– Die individuelle Antwort ist »SAMEi,t«, wenn ai,t � Et��i,t+k

� bi,t. Keine Veränderung wird angezeigt, wenn die er-

wartete Veränderung der Inflationsrate innerhalb des

durch ai,t und bi,t bestimmten Bandes liegt.

Im Allgemeinen gilt dabei, dass ai,t < 0 < bi,t. Zu klären bleibt

nun, welche Form die Verteilungsfunktion annehmen soll und

wie die einzelnen Verteilungen zu einer einzigen Maßzahl ag-

gregiert werden können. Außerdem 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

Für die Verteilungsfunktion der individuellen Antworten wird

im Allgemeinen unterstellt, dass sie normalverteilt und sta-

tistisch voneinander unabhängig sind. Unter Zuhilfenahme

des zentralen Grenzwertsatzes kann dann die aggregierte

Verteilung der Grundgesamtheit durch eine Normalvertei-

lung beschrieben werden. Unterstellt man zusätzlich, dass

die Schwellenwerte at und bt für alle Personen identisch sind,

so lässt sich die erwartete Veränderung der Inflationsrate

wie folgt berechnen. Zunächst werden die prozentualen An-

teile der Antworten (»UPt« und »DOt«) als Wahrscheinlichkei-

ten interpretiert, eine bestimmte Antwort aus der Grundge-

samtheit zu erhalten:

(1)   UPt = Pr (��t+k � bt) oder 1–UPt = Pr (��t+k � bt),

(2)                        DOt = Pr (��i,t+k � at)

Die Wahrscheinlichkeit bestimmt sich nach der normierten

Normalverteilung Φ:

(3)

(4)

wobei Et��i,t+k der Erwartungswert und σt die Standardab-

weichung der aggregierten Verteilung der Inflationserwar-

tungen ist. Durch Elimination von σt lässt sich das Glei-

chungssystem nach Et��t+k auflösen:

(5)

Gleichung (5) liefert einen Schätzer für den Erwartungswert

der Verteilung der Inflationserwartungen in der Grundge-

samtheit aller Befragten. Illustriert ist dies in Abbildung 2. Bei

nach wie vor willkürlich unterstellten Schwellenwerten – at

= bt = 0,2 und der vorliegenden Aufteilung der Antworten

errechnete sich eine erwartete Veränderung der Inflations-

rate von 0,13 Prozentpunkten.

Eine Schwäche der Probability Methode liegt in der An-

nahme einer kontinuierlichen Verteilung für die Grundge-

samtheit, was streng genommen eine unendliche Zahl von

Umfrageteilnehmern voraussetzt. Eine Verletzung der Nor-

malverteilungsannahme bei geringer Anzahl an Umfrage-

teilnehmern führt manchmal zu extremen Ergebnissen, die

sich dann als Ausreißer in der Zeitreihe zeigen. Wenn »UPt«

oder »DOt« gar den Wert 0 oder 1 annehmen oder wenn

keiner der Befragten in der Kategorie »SAMEt« zu finden ist,

ist eine Berechnung des Erwartungswertes überhaupt nicht

möglich.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 zurückgegriffen 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 führt zwangsläufig dazu, dass die

resultierende Erwartungsreihe per Annahme unverzerrt ist,

was nach Muth (1961) eine notwendige Bedingung für ra-

tionale Erwartungen darstellt. Dieses Vorgehen erweist sich

insbesondere dann als wenig sinnvoll, wenn die Eigenschaf-

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 über die Zeit (– at = bt ≡ c). Letzteres

impliziert, dass die Wahrnehmung der Inflationsrate nicht

durch das inflationäre Umfeld beeinflusst wird. Es wird so-
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mit unterstellt, dass die Umfrageteilnehmer das gleiche In-

differenzband benutzen (beispielsweise ± 0,2 Prozentpunk-

te), unabhängig davon, ob die aktuelle Inflationsrate 2 oder

20% beträgt. Seitz (1988) löst das Problem symmetrischer

und konstanter Schwellenwerte durch Schätzung eines Mo-

dells mit zeitvariablen Parametern.4 Allerdings kommt auch

diese Methode nicht ohne die Annahme unverzerrter Erwar-

tungsbildung aus. 

Um die genannten Probleme zu umgehen und den tatsäch-

lichen Erwartungsbildungsprozess untersuchen zu können,

ohne a priori Rationalität 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.

c) The expected rate of inflation must fall below _____% to

make me mark »lower« in the WES questionnaire.

Die Sonderfrage wurde von 437 Experten

aus aller Welt beantwortet. Dadurch erhiel-

ten wir ein großes Spektrum an wahrgenom-

menen Inflationsraten. Die höchste vorherr-

schende Inflationsrate wurde mit einem Wert

von 580% angegeben und die niedrigste hat-

te einen Wert von – 1,5%. Die meisten der

Fragebögen (95%) wurden zwischen dem

5. Juli und dem 15. Juli zurückgesendet.

Nicht alle Antworten waren verwertbar, so

dass der Stichprobenumfang am Ende

285 Antworten umfasste.5

Zeitvariable Schwellenwerte

Die Idee, dass die Schwellenwerte keine über

die Zeit konstanten Größen sind, sondern

vielmehr über verschiedene Zustände vari-

ieren können, lässt sich auf ein Konzept aus der Psycho-

physik zurückführen. Weber (1834) und Fechner (1889) ha-

ben herausgefunden, dass die Wahrnehmung der Verän-

derung von physikalischen Reizen proportional von der In-

tensität des Basisreizes abhängt. Dieses Phänomen wird im

Allgemeinen nach seinen Entdeckern als Weber-Fechner-

Gesetz bezeichnet. Übertragen auf die Ökonomie bedeu-

tet dies, dass die Veränderung der Inflationsrate umso grö-

ßer sein muss, um überhaupt wahrgenommen zu werden,

je höher die vorherrschende Inflationsrate ist. 

Um das Weber-Fechner-Gesetz zu überprüfen, wurden fol-

gende zwei Gleichungen mit Hilfe der Methode der kleins-

ten Quadrate geschätzt:

(6)                                a = �0  + �1�p

(7)                                b = �0 + �1�p,

wobei �p 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 c) der Sonderfrage. Die Konstan-

ten in den Schätzgleichungen treten auf, da die Schwelle

auch bei einer wahrgenommenen Inflationsrate �p = 0 grö-

ßer als null sein sollte. Die Ergebnisse sind in Abbildung 3

und Tabelle 1 dargestellt, wobei p-Werte für t-Tests in ecki-

gen Klammern angegeben sind. Es zeigt sich, dass alle Ko-

effizienten einschließlich der Konstante signifikant sind und

dass von der Theorie erwartete Vorzeichen haben. Daraus

lässt sich ableiten, dass das Weber-Fechner-Gesetz tatsäch-

lich eine gültige Erklärung zum Wahrnehmungsmuster der

Inflationsrate liefert. Das Ergebnis der Querschnittsanalyse
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Abb. 2

4 Er schätzt folgendes Modell: 

wobei er die Koeffizienten at und bt jeweils als reinen Zufallsprozess (»Ran-

dom Walk«) modelliert.
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5 In vielen Fragebögen wurde bspw. nur ein Schwellenwert angegeben.

Außerdem blieben Länder mit einer Inflationsrate, die mehr als 22 betrug,

unberücksichtigt. Würde man diese Länder in die Untersuchung mit auf-

nehmen, blieben die Ergebnisse allerdings nahezu unverändert.
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lässt sich als Beleg dafür interpretieren, dass die Schwellen-

werte keine über die Zeit konstanten Größen sind, da sich

die Inflationsrate im Normalfall ebenfalls über die Zeit hin-

weg verändert. Aus dem Wert der Koeffizienten lässt sich

ablesen, dass die Veränderung der aktuellen Inflationsrate

mehr als 13 bzw. 15% betragen muss (zu-

züglich des Wertes der Konstanten), damit

sie überhaupt wahrgenommen wird. Bei ei-

ner aktuellen Inflationsrate von bspw. 2%

kreuzen die Teilnehmer des WES demnach

»steigen« an, wenn sie erwarten, dass die In-

flationsrate in sechs Monaten 2,6% oder

mehr beträgt; entsprechend kreuzen sie »fal-

len« an, wenn sie erwarten, dass die Inflati-

onsrate in sechs Monaten 1,5% oder nied-

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 höhere Sensibilität gegenüber steigenden

Inflationsraten aufweisen können. Zu dieser

Beobachtung passt zunächst, dass nur 60%

der Befragten ein symmetrisches Band an-

gaben, wohingegen 26% (14% ) angaben,

dass der rechte Schwellenwert größer (kleiner) sei als der

linke. Wir können diese These durch unsere Untersuchung

jedoch nicht stützen. Zwar gilt für die Koeffizienten �1 ≠ �1.

Aber der Unterschied erweist sich als nicht statistisch sig-

nifikant.6

Abbildung 4 zeigt das aus der Schätzung resultierende In-

differenzband, in dem keine Veränderung wahrgenommen

wird.

Ergebnisse zum Informations-Lag

Teil a) der gestellten Sonderfrage gibt Aufschluss über 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 präziser formuliert den Informationsstand,

den die Umfrageteilnehmer beim Ausfüllen des WES ha-

ben. Da der Fragebogen von der Mehrheit der Personen in

den ersten beiden Wochen im Juli 2004 beantwortet wur-

de lässt sich ermitteln, ob ein »Informations-Lag« der Be-
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Tab. 1 

Ergebnisse 

0 1 R2

unterer  

Schwellenwert a 
– 0,2307 
[0,00] 

– 0,1336 
[0,00] 

0,3877 

0 1 R2

oberer  
Schwellenwert b 

0,2705 
[0,00] 

0,1530 
[0,00] 

0,3218 

Abb. 3

Abb. 4

6 Die 5%-Konfidenzintervalle ergeben sich im Betrag zu 0.1141 < �1 < 0.1532

und 0.1271 < �1 < 0.1789.
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teiligten vorliegt, indem man die dort angegebene Inflation

mit der tatsächlichen Realisation zu verschiedenen Zeit-

punkten vergleicht. Als Maß für die durchschnittliche Ab-

weichung sollen im Folgenden die Wurzel des mittleren qua-

dratischen Fehlers (RMSE) und der mittlere absolute Feh-

ler (MAE) dienen.7 Die Berechnungen sind in Tabelle 2 zu-

sammengefasst.

Es zeigt sich, dass der kleinste Fehler auf Quartalsbasis

für beide Fehlermaße im zweiten Quartal 2004 auftritt. Be-

trachtet man den MAE, so wird der Fehler nicht geringer

wenn man die Berechnungen auf Monatsbasis durchführt.

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 über dem vom zwei-

ten Quartal, so dass wir für die weitere Analyse davon

ausgehen, dass kein Informations-Lag der Befragten vor-

liegt. Greift man auf die von uns eingeführte Schreibweise

zurück, bedeutet dies, dass die Juli-Umfrage Inflationsän-

derungserwartungen Et��t+k generiert, bei denen der In-

dex t das zweite Quartal und t + k das vier-

te Quartal bezeichnet.

Inflationserwartungen des WES

Mit Hilfe der oben beschriebenen Probabi-

lity Methode und der Untersuchungen im

vorigen Abschnitt lassen sich nun die im

WES abgefragten qualitativen Inflationser-

wartungen in quantitative Daten umrech-

nen. Dazu wurden die durch Gleichungen (6) und (7) ge-

schätzten Schwellenwerte at und bt in Gleichung (5) ein-

gesetzt. Ausgehend von den Erkenntnissen zum Informa-

tions-Lag wurde �p durch die aktuelle Inflationsrate ersetzt,

die für das jeweilige Land aus der OECD-Datenbank ent-

nommen wurde. 

Die Erwartungsdaten liegen für den Zeitraum Q2 1991 bis

Q2 2004 vor.9 Abbildungen 5 und 6 zeigen die Ergebnis-

se der Berechnung für die Eurozone10, Frankreich,

Deutschland, Italien, Japan, Großbritannien und die USA.

Die Erwartungsdaten sind zum Zeitpunkt der Erwartungs-

bildung abgetragen und der Basis der Erwartungsbildung,

also der im Quartal vorherrschenden Inflationsrate, gegen-

übergestellt.

Eigenschaften des Erwartungsbildungsprozesses

In diesem Abschnitt sollen die Eigenschaften des Erwar-

tungsbildungsprozesses näher 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 Rationalität von Erwartungen über-

prüfen zum einen, ob die Erwartungszeitreihen unverzerrt

sind, und zum anderen, ob die zum Prognosezeitpunkt vor-

handene Information effizient verwertet wurde (vgl. z.B.

Roberts 1997).
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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 

Abb. 5

7 Der Unterschied der beiden Fehlermaße liegt darin,

dass beim RMSE große Fehler stärker gewichtet wer-

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.

9 Hier ist immer der Zeitpunkt gemeint, der mit dem Informationsstand bei

der Erwartungsbildung übereinstimmt, und nicht der Zeitpunkt der Veröf-

fentlichung des WES. Letzterer ist für die Untersuchung irrelevant.
10 Inflationserwartungen für die Eurozone werden aus den Mikrodaten der

Umfrage generiert, indem über 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.
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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 überprüft man mittels eines t-Tests,

ob der Prognosefehler c im betrachteten Zeitraum signifi-

kant von null verschieden ist:

(8)                         �t – Et-2�t = c + ut.

In Tabelle 3 sind die Ergebnisse zusammengefasst. Der

Wert in eckigen Klammern gibt das Signifikanzniveau zur

Nullhypothese, dass c gleich null ist, an. Außerdem zeigt

die Tabelle in den letzten drei Spalten die Signifikanzni-

veaus für Tests, die die Residuen ut auf Autokorrelation hin

überprüfen: der Ljung-Box-Q-Test (H0: keine Autokorre-

lation bis zur vierten Verzögerung) und der Lagrange-Mul-

tiplier-(LM-)Test (H0: keine Autokorrelation bis zur zweiten

bzw. vierten Verzögerung). Die Ergebnisse weisen darauf

hin, dass die meisten Inflationserwartungen unverzerrt sind,

da die geschätzten Werte für die Kons-

tante c nicht signifikant von null verschie-

den sind. Eine Ausnahme bilden die Er-

wartungen für Großbritannien und die USA,

die im Untersuchungszeitraum Q2 1991 bis

Q2 2004 systematisch nach oben verzerrt

waren. 

Die Effizienz der Erwartungen kann auf zwei-

erlei Art überprüft werden. Zum einen muss

gelten, dass der Erwartungsfehler bei effi-

zienten Erwartungen einem reinen Zufalls-

prozess folgt. Die Tests in Tabelle 3 zeigen

jedoch, dass die Residuen mit Ausnahme

von Italien und Japan nicht frei von Auto-

korrelation sind. Findet man Autokorrelati-

on im Erwartungsfehler, so impliziert dies,

dass ein Schock der Inflationsrate oder ei-

ner anderen ökonomischen Variable aus der

Vergangenheit bei Bildung der Erwartungen

nicht gebührend berücksichtigt wurde und

der selbe Fehler wiederholt begangen wur-

de. Im vorliegenden Fall sind die Erwartungs-

fehler allerdings »überlappend«, da die Er-

wartungen für zwei Quartale im Voraus ge-

bildet werden. Autokorrelation erster Ord-

nung ist also kein Beleg für ineffiziente Er-

wartungen, da ein Schock in der letzten Pe-

riode zum Zeitpunkt der Erwartungsbildung

nicht bekannt war. 

Zum anderen bedeutet die Effizienz von Er-

wartungen, dass die Erklärung des Erwar-

tungsfehlers durch zusätzliche Variablen nicht

signifikant verbessert werden kann. Um das

zu überprüfen, regressiert man den Erwartungsfehler auf

eine Reihe von Variablen Zt-2, die zum Zeitpunkt der Erwar-
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Abb. 6

Tab. 3 

Test auf Unverzerrtheit 

Land c Q(4) LM(2) LM(4) 

Eurozone – 0,02 
[0,79] 

0,00 0,16 0,00 

Frankreich – 0,03 
[0,73] 

0,00 0,03 0,00 

Deutschland 0,12 
[0,51] 

0,00 0,00 0,00 

Italien – 0,19 
[0,13] 

0,24 0,11 0,33 

Japan – 0,06 
[0,49] 

0,11 0,10 0,05 

Groß-
britannien 

– 0,30 
[0,05] 

0,00 0,00 0,00 

USA – 0,43 
[0,00] 

0,01 0,00 0,00 
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tungsbildung bekannt waren und die potenziell zur Erwar-

tungsbildung nützlich sein können:

(9)                    �t – Et-2�t = �0 + φZt-2 + vt.

Wir folgen hier Roberts (1997), der als Variablen verzöger-

te Werte des Erwartungsfehlers selbst, der Produktionslü-

cke, der Inflationsrate und des Dreimonats-Zinses verwen-

det. Tabelle 4 zeigt die Wahrscheinlichkeiten für einen F-Test,

der die Signifikanz der einzelnen Variablengruppen prüft. In

die Regression wurden jeweils vier verzögerte Werte jeder

Variablen aufgenommen. Aufgrund der bereits erwähnten

Überlappung verwenden wir für den Erwartungsfehler die

dritte bis sechste Verzögerung. Ähnliches gilt für die Produk-

tionslücke, da das Bruttoinlandsprodukt, das zur Berech-

nung der Produktionslücke benötigt wird, erst mit einer Ver-

zögerung 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 Großbritannien haben verzögerte

Erwartungsfehler einen Erklärungsgehalt für den aktuellen

Erwartungsfehler, was als Hinweis daraufhin zu interpretie-

ren ist, dass die Umfrageteilnehmer aus vergangenen Er-

wartungsfehlern nur langsam lernen. Darüber hinaus kön-

nen – außer in Deutschland – vergangene Realisationen

der Inflationsrate den Erwartungsfehler erklären. Dieses Er-

gebnis zeigt, dass die Persistenz der Inflationsrate von den

meisten Umfrageteilnehmern unterschätzt wird. Die Produk-

tionslücke und der Dreimonats-Zins erweisen sich als in-

signifikant (auf dem Fünf-Prozent-Niveau) in allen Ländern

(mit Ausnahme Deutschlands beim Dreimonats-Zins), was

daraufhin deutet, dass der Einfluss dieser Variablen auf die

Inflationsrate bei Bildung der Inflationserwartungen ange-

messen berücksichtigt wird.

Schlussbemerkung

In diesem Beitrag wurde eine neue Metho-

de vorgestellt, qualitative Inflationserwartun-

gen des Ifo World Economic Survey, die bis-

lang als Saldo aus den drei möglichen Ant-

wortkategorien »fallen«, »unverändert« und

»steigen« veröffentlicht wurden, zu quantifi-

zieren. Den Kern der neuen Methode bildet

eine Umfrage, in der das Band ermittelt wur-

de, innerhalb dessen die Umfrageteilnehmer

bei gegebener Inflationsrate in sechs Mo-

naten eine unveränderte Inflationsrate erwar-

ten. Die Umfrage ergab, dass sich dieses

so genannte Indifferenzband mit der Höhe

der aktuellen Inflationsrate ausweitet. Inter-

pretiert man diese Ergebnisse der Querschnittsanalyse als

zeitvariable Schwellenwerte des Indifferenzbandes, kön-

nen unter Verwendung der prozentualen Verteilung der qua-

litativen Antworten »fallen«, »unverändert« und »steigen« und

der aktuellen Inflationsrate, konkrete Werte für die erwarte-

te Inflationsrate in sechs Monaten berechnet werden. Der

Beitrag zeigte, dass der Großteil der so berechneten Infla-

tionserwartungen ein unverzerrter, aber ineffizienter Schät-

zer für die zukünftige Inflationsrate ist.
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Tab. 4 

Test auf Effizienz 

Land 

Erwartungs-
fehler 
(t  3 bis  
t  6) 

Inflation 

(t  2 bis  
t  5) 

Produktions-
lücke 
(t  3 bis  
t  6) 

Dreimonats-
Zins 
(t  2 bis  
t  5) 

Eurozone 0,00 0,00 0,16 0,71 

Frankreich 0,00 0,00 0,41 0,47 

Deutschland 0,19 0,08 0,18 0,02 

Italien 0,00 0,00 0,72 0,36 

Japan 0,03 0,02 0,44 0,19 

Großbritannien 0,05 0,00 0,46 0,09 

USA 0,57 0,00 0,15 0,06 

11 Die Produktionslücke 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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Prognoseziel: Die Konjunktur 

Mit Konjunkturprognosen soll auf ge-
samtwirtschaftlicher Ebene die zukünfti-
ge Wirtschaftsentwicklung abgeschätzt
werden. Im Zentrum stehen Aussagen
über Tempoänderungen und Wende-
punkte von makroökonomischen Varia-
blen im konjunkturellen Verlauf (Konjunk-
turzyklus). Als Konjunkturzyklus bezeich-
net man die in marktwirtschaftlichen Sys-
temen immer wieder auftretenden
Schwankungen der wirtschaftlichen Ak-
tivität, die bei allen Besonderheiten und
ohne ausgeprägte Periodizität doch ge-
wisse Regelmäßigkeiten 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-
teljährlichen gesamtwirtschaftlichen Pro-
duktion festgemacht. Zentraler Maßstab
hierfür 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 unabhängig davon, in welchem Um-
fang inländische oder ausländische Wirt-
schaftseinheiten dazu beigetragen haben.
Für die Wahl des realen BIP spricht, dass

Preissteigerungen üblicherweise nicht als
Erhöhung der wirtschaftlichen Aktivität ge-
wertet werden. 

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

7

Wolfgang Nierhaus und Jan-Egbert Sturm2

Methoden der Konjunkturprognose1

Im Sommer und zum Jahresende veröffentlicht das ifo Institut seine detaillierten Konjunk-

turprognosen für die Bundesrepublik Deutschland. Im Frühjahr und im Herbst nimmt es an

der Gemeinschaftsdiagnose der sechs führenden Wirtschaftsforschungsinstitute teil. Der fol-

gende Beitrag beschreibt, welche makroökonomischen Aggregate prognostiziert werden und

welche Methoden dabei angewandt werden. Im Einzelnen werden die ökonometrische Pro-

gnose, der Indikatoransatz und das iterativ-analytische Verfahren vorgestellt. Außerdem

wird auf die besonderen Spezifika der ifo Konjunkturprognose eingegangen.

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

2 Unter Mitarbeit von Wolfgang Meister.

Abb. 1
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Bewegung. Da die Trennung zwischen der Trend- und der
Konjunkturkomponente letztlich nur subjektiv erfolgen kann,
weil die Länge des Konjunkturzyklus schwankt, werden
beide Komponenten vielfach auch zur sog. glatten Kom-
ponente zusammengefasst. Die kurzfristige saisonale Kom-
ponente spiegelt die innerhalb eines Jahres regelmäßig
wiederkehrenden Veränderungen der BIP-Zeitreihe wider.
Die Arbeitstagekomponente erfasst kurzfristige Einflüsse,
die auf Unregelmäßigkeiten im Kalender zurückgehen (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 berücksichtigt schließlich verbleibende un-
systematische Einflüsse auf das reale BIP. Zu diesen zäh-
len einerseits zufällige Störungen des Wirtschaftsgesche-
hens, andererseits aber auch erklärbare Sonderfaktoren
wie Auswirkungen von Streiks, saisonunüblicher Witterung
oder kurzfristige Reaktionen der Marktakteure auf wirt-
schaftspolitische Maßnahmen (vgl. Deutsche Bundesbank
1987, S. 31).

Da die einzelnen Bewegungskomponenten des realen BIP
empirisch nicht beobachtbar sind, müssen sie durch spe-
zielle statistische Verfahren (Saisonbereinigung, Trendbe-
reinigung, Kalenderbereinigung) geschätzt werden. Aufgrund
verschiedener Ansätze kann es in der Rechenpraxis zu unter-
schiedlichen Ergebnissen insbesondere am aktuellen Rand
kommen, was insofern misslich ist, als die Treffsicherheit
einer Prognose naturgemäß davon abhängt, wie gut die
aktuelle konjunkturrelevante Bewegung der gesamtwirt-
schaftlichen Produktion approximiert wird. Für die Messung
der konjunkturellen Dynamik des realen BIP werden nor-
malerweise Veränderungsraten verwendet (vgl. Kasten 2).
Dabei können sinnvollerweise alle Reihenwerte auf den ent-
sprechenden Wert des Vorjahres bezogen werden oder
– sofern die Zeitreihe in saison- und kalenderbereinigter Form
vorliegt – auch auf den Wert der jeweiligen Vorperiode. 

Was wird prognostiziert?

In der Rechenpraxis der großen Prognoseinstitutionen wird
das reale Bruttoinlandsprodukt in aller Regel nicht aus ei-

8

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 rückläufiger Wirtschaftsleistung (Abschwung) unter-
schieden. Da die Produktion in nahezu allen Ländern im Trend zunimmt, dauern Aufschwungsphasen im Allgemeinen
länger 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 über 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-
tätigkeit, sondern auch Phasen mit lediglich unterdurchschnittlich zunehmender Produktionstätigkeit, während
klassische Zyklen nur absolute Rückgänge der Produktion beinhalten. Wachstumszyklen gibt es deshalb in vielen
Industrieländern häufiger als klassische Zyklen, zudem sind Auf- und Abschwungsphasen von Wachstumszyklen
etwa gleich lang.

Wendepunkte von Wachstumszyklen und Wendepunkte von klassischen Zyklen können zu unterschiedlichen
Zeitpunkten auftreten. Dies liegt daran, dass Wendepunkte in klassischen Zyklen dort zu finden sind, wo die
Veränderungsrate der saison- und kalenderbereinigten Produktion (gegenüber der Vorperiode) null beträgt, während
Wendepunkte der trendbereinigten Produktion grosso modo dadurch gekennzeichnet sind, dass dort die Verän-
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, während die unteren Wendepunkte von Wachstumszyklen
den Wendepunkten von klassischen Zyklen nachlaufen (vgl. Abb. 1). Auch in der Realität zeigen sich die oberen
Wendepunkte von Wachstumszyklen normalerweise vor den oberen Wendepunkten von klassischen Zyklen, wäh-
rend untere Wendepunkte keinen eindeutigen Zusammenhang erkennen lassen. Oftmals wird der Trendwert der
gesamtwirtschaftlichen Produktion auch als nichtstrukturelle Schätzung des »potential output« interpretiert, die
Abweichung vom Trend als »output gap«.

Alternativ können Wachstumszyklen auch als Zyklen von Veränderungsraten (gegenüber 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.
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nem eindimensionalen Schätzansatz gewonnen. In Deutsch-
land wird z.B. das reale BIP gemäß den ökonomischen
Haupttätigkeiten, die im Europäischen Sys-
tem Volkswirtschaftlicher Gesamtrechnun-
gen (ESVG 1995) ausgewiesen werden, dis-
aggregiert geschätzt nach 

– der Entstehung in den großen Wirt-
schaftsbereichen (Land- und Forstwirt-
schaft, Fischerei, Produzierendes Ge-
werbe ohne Baugewerbe, Baugewerbe,
Handel, Gastgewerbe und Verkehr, Fi-
nanzierung, Vermietung und Unterneh-
mensdienstleister sowie öffentliche und
private Dienstleister)5,

– nach der Verwendung für den (privaten
und öffentlichen) Konsum bzw. für Inves-
titionen (Ausrüstungen, Bauten und Vor-
ratsveränderungen einschließlich Netto-
zugang an Wertsachen) unter Berück-
sichtigung der Außenhandelsbeziehun-
gen (Exporte abzüglich Importe von Wa-
ren und Dienstleistungen).

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

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

9

Kasten 2: Veränderungsraten

Die Veränderung der Werte einer Zeitreihe ty  lässt sich auf unter-
schiedliche Art darstellen (Nierhaus 1999). Soll die aktuelle Ver-
änderung gegenüber der Vorperiode im Mittelpunkt stehen, dann
wird die laufende bzw. konjunkturelle Rate herangezogen. Dieses
Verfahren wendet man sinnvollerweise nur für Zeitreihen in saison-
und kalenderbereinigter Form an. Die laufende diskrete Verände-
rungsrate tyΔ  (in Prozent) ist gegeben durch den Ausdruck:

(2.1) 100100
1
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t
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Oftmals werden saison- und kalenderbereinigte Zeitreihen in loga-
rithmischer Form aufbereitet. Dann kann die laufende stetige Ver-
änderungsrate tyΔ  (in Prozent) durch die erste Differenz der (na-
türlichen) Logarithmen dargestellt werden3:

(2.2) )ln(ln100 1−−×=Δ ttt yyy

Soll die Veränderung der Zeitreihe gegenüber dem Vorjahr be-
trachtet werden (oder liegen die Daten nicht in saison- und
kalenderbereinigter Form vor4, so wird die Veränderungsrate auf den
vergleichbaren Vorjahreszeitraum bezogen:
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oder

(2.4) )ln(ln100 mttt yyy −−×=Δ

wobei m  die Gesamtzahl der Perioden pro Jahr darstellt.

Oftmals sollen Vergleiche direkt auf Jahresbasis angestellt werden.
Die Umrechnung in laufende Jahresraten ermöglicht einen direkten
Vergleich von unterjährigen Veränderungsraten. Die Formeln für die

laufende Jahresrate an
tyΔ einer saison- und kalenderbereinigten

Zeitreihe ty  lauten:
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oder

(2.6) ( )ntt
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n
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wobei n )1( n≤  die Zahl der betrachteten Teilperioden darstellt. Im
Fall nm =  spricht man auch von Jahresverlaufsrate. Schließlich lässt
sich auch die durchschnittliche Veränderung (pro Periode) über einen
bestimmten Zeitraum (z.B. n  Perioden) berechnen. Die Formeln für

die durchschnittliche Veränderungsrate av
tyΔ lauten:
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3 Der Vorteil von stetigen Veränderungsraten liegt zum
einen darin, dass der Rechengang insbesondere bei
Verknüpfungen von Variablen einfacher ist, zum ande-
ren sind stetige Veränderungsraten symmetrisch. Steigt
der Wert einer Zeitreihe beispielsweise in der ersten Pe-
riode von 100 auf 110 und sinkt in der nächsten Peri-
ode wieder auf 100, so ergibt die diskrete Verände-
rungsrate einen Anstieg um 10,00% in der ersten und
einen Rückgang um (nur noch) 9,09% in der zweiten
Periode, während die stetigen Veränderungsraten in
den beiden Zeiträumen mit ± 9,53% vom Betrag her
gleich groß sind.

4 Der Vorjahresvergleich kann als rudimentäre Saison-
bereinigungsmethode aufgefasst werden. Bei Verän-
derungsraten gegenüber dem Vorjahr fallen saisonale
Einflüsse quasi »automatisch« heraus, sofern sie von
Jahr zu Jahr annähernd konstant bleiben. Bei Vorjah-
resvergleichen von Quartals- und Monatswerten aus
Zeitreihen mit starkem Kalendereinfluss sollte noch ei-
ne ergänzende Kalenderbereinigung der Ursprungs-
werte vorgenommen werden.

5 In einer hierzu parallel durchgeführten zweiten Entste-
hungsrechnung wird das reale BIP aus einer Schätzung
der Arbeitsproduktivität (pro Stunde) und des geleis-
teten Arbeitsvolumens (Produkt aus der Zahl der jähr-
lich zur Verfügung stehenden Arbeitstage, der Zahl
der je Arbeitstag geleisteten Arbeitsstunden und der
Erwerbstätigenzahl) abgeleitet. 

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

63



Forschungsergebnisse

i fo  Schne l ld ienst  4/2003 –  56.  Jahrgang

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-
änderungsrate niederschlagen, entsprechend korrigiert wer-
den, wobei die so gewonnenen Schätzungen hinsichtlich ih-
rer ökonomischen Konsistenz selbstverständlich überprüft
werden müssen. Jede Prognose des realen Bruttoinlands-
produkts und seiner Entstehungs- und Verwendungskom-
ponenten wird normalerweise ergänzt durch eine Schätzung

– der Preisindizes der Verwendungskomponenten des BIP,
woraus sich die nominale Verwendungsseite ergibt so-
wie – unter Hinzunahme ergänzender Berechnungen –
die Verteilung des BIP (im Inland entstandene Arbeits-
einkommen, Betriebsüberschüsse, Selbständigen- und
Vermögenseinkommen unter Hinzurechnung der Ab-
schreibungen sowie der Produktions- und Importabga-
ben abzüglich der Subventionen), 

– der wichtigsten Arbeitsmarktdaten (Erwerbstätige, Selb-
ständige, beschäftigte Arbeitnehmer, Arbeitslose, Er-
werbspersonenpotential und Stille Reserve),

– der staatlichen Einnahmen (Steuern, Sozialbeiträge, Ver-
mögenseinkommen, Verkäufe usw.), der Ausgaben (Vor-
leistungen, Arbeitnehmerentgelte, monetäre Sozialleis-
tungen, Bruttoinvestitionen usw.) und des Finanzie-
rungssaldos.

Wie wird prognostiziert?

Für die Konjunkturprognose stehen heute mehrere Verfah-
ren zur Verfügung, die auf unterschiedlichen statistischen
und theoretischen Voraussetzungen beruhen: Der Indika-
toransatz, die iterativ-analytische Methode und die ökono-
metrische Prognose. Es handelt sich hierbei nicht um ein-
ander ausschließende Ansätze, sondern um Methoden, die
in der Rechenpraxis miteinander kombiniert werden können,
so dass ihre jeweiligen Vorteile gemeinsam nutzbar sind.

Der Indikatoransatz wird primär für Kurzfristprognosen mit
einem Zeithorizont von bis zu maximal neun Monaten her-
angezogen. Das Konzept nützt den systematischen Gleich-
bzw. Vorlauf von monatlichen Indikatoren aus Konjunktur-
umfragen (wie dem ifo Konjunkturtest) bzw. aus der amt-
lichen Statistik gegenüber zu prognostizierenden Referenz-
reihen aus. Indikatoransätze werden auch für die Schätzung
von Werten aus zurückliegenden Perioden verwendet, so-
fern es für diese noch keine amtlichen Angaben gibt.

Das iterativ-analytische Verfahren (VGR-Methode) wird für
den klassischen Prognosezeitraum von ein bis zwei Jahren
benützt. Die Methode stützt sich in besonderem Maße auf
die Prognosen einzelner Experten. Die Konsistenz der Ein-
zelschätzungen wird iterativ, d.h. in einem mehrstufigen, sich

wiederholenden Rechenprozess im System der Volkswirt-
schaftlichen Gesamtrechnungen (VGR) sichergestellt. Da-
bei stehen gleichberechtigt formale wirtschaftsstatistische
Verfahren neben nichtformalisierten Ansätzen, die auf der
persönlichen Kenntnis über das Wirtschaftsgeschehen be-
ruhen (intuitive Prognoseverfahren). Der besondere Vorteil
der Methode besteht darin, dass alle verfügbaren qualitati-
ven wie quantitativen Informationen in die Prognose einge-
baut werden können. Das iterativ-analytische Verfahren ist
daher sehr flexibel bei der Berücksichtigung von wirt-
schaftlichen Ereignissen, die in dieser Form oder in dieser
Stärke in der Vergangenheit noch nicht eingetreten waren
(exogene Schocks). 

Die ökonometrische Prognose baut auf der Regressions-
analyse von Zeitreihen aus der Wirtschaftsstatistik auf. Mit
großen Strukturmodellen wird bevorzugt die mittelfristige
Wirtschaftsentwicklung abgeschätzt. Außerdem lässt sich
der Einfluss unterschiedlicher – im Modell exogen gesetz-
ter – Parameter (z.B. Steuer- und Zinssätze) auf die endo-
genen Modellvariablen (Bruttoinlandsprodukt, Preise usw.)
abschätzen. Neben Strukturmodellen werden auch zeitrei-
henanalytische Verfahren eingesetzt, die Prognosewerte oh-
ne größere Rückgriffe auf explizite ökonomische Zu-
sammenhänge hauptsächlich aus der Entwicklung der ei-
genen Vergangenheit erklären. Autoregressive Schätzme-
thoden lassen sich in Konkurrenz zu Indikatoransätzen gut
für Kurzfristprognosen nutzen.7

Die ökonometrische Prognose

Die ökonometrische Prognose baut auf der Regressions-
analyse auf. In der heutigen Praxis kommt dem Einsatz von
ökonometrischen Strukturmodellen und autoregressiven
Schätzansätzen besondere Bedeutung zu. Bei allen ökono-
metrischen Verfahren wird zunächst der durchschnittliche Zu-
sammenhang zwischen den zu prognostizierenden Variablen
und ihren Erklärungsvariablen (Regressoren) für die Vergan-
genheit geschätzt. Die eigentliche Prognose erfolgt mit Hilfe
der ermittelten Regressionsbeziehung, sofern genügend Wer-
te für die erklärenden Variablen im Prognosezeitraum zur Ver-
fügung stehen. In autoregressiven Schätzansätzen werden
alle Variable allein mit Hilfe ihrer vergangenen Werte pro-
gnostiziert, während Strukturmodelle immer auch Variable
enthalten, die nicht durch das Modell erklärt werden und des-
halb zusätzlich geschätzt werden müssen (exogene Variable). 

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

10

7 Daneben gibt es freilich noch eine Anzahl anderer statistischer Prognose-
verfahren (neuronale Netze, chaostheoretische Ansätze 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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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 ökonomisches Verhalten widerspiegeln,
durch Zufallseinflüsse gestört werden können.8

– Definitionsgleichungen sichern die Konsistenz des öko-
nometrischen Modells. Sie bilden die wichtigsten Konten
der volkswirtschaftlichen Gesamtrechnung in Gleichungs-
form ab (Ex-post-Identitäten), vielfach können sie auch
als Ex-ante-Markträumungsbedingungen (Gleichge-
wichtsbedingungen) interpretiert werden. Da Definitions-
gleichungen immer erfüllt sind, enthalten sie keine Zu-
fallseinflüsse (vgl. Kasten 3). 

In gesamtwirtschaftlichen Strukturmodellen zählen zu den
modellbestimmten Variablen, die durch Verhaltensgleichun-
gen erklärt werden, die Verwendungskomponenten privater
bzw. öffentlicher Konsum (C), Bruttoinvestitionen (I), Expor-
te (X) und Importe (M). Zu den exogenen Variablen gehören
in der Regel das Welthandelsvolumen, die Wechselkurse, die
Zinsen, die öffentlichen Abgabensätze und der nicht von der
Konjunktur beeinflusste Teil der Staatsausgaben. Zu den De-
finitionsgleichungen gehört üblicherweise die bekannte ma-

11

Ka st en 3: Ökon om etri sc hes  St ru kturm odell

Ei n an sch aulich es  Be is piel  lief er t das  fol ge nde  St ruktu rmode ll,  da s au s ei ner  dy nam is chen Kon sumfu nktion  ( Gl ei -
ch ung 3 .1)  u nd ein er  Ei nko mmenside nti tät ( Gle ich ung 3 .2)  b es teh t:
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8 Entsprechend komplexe Strukturmodelle enthalten zusätzlich auch noch
technische Gleichungen und institutionelle Gleichungen. Technische Glei-
chungen sind z.B. makroökonomische 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 für 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.
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kroökonomische Relation: BIP = C + I + X – M. Diese Glei-
chung kann zum einen als Ex-post-Identität im Sinne des Gü-
terkontos der volkswirtschaftlichen Gesamtrechnung aufge-
fasst werden, zum anderen als Ex-ante-Markträumungsbe-
dingung. In letzterer Interpretation besagt die Gleichung, dass
die geplante Güternachfrage C + I + X – M dem geplanten
Güterangebot (in Höhe des BIP) entspricht, so dass der Gü-
termarkt geräumt und damit im Gleichgewicht ist.

Der Vorteil von Strukturmodellen besteht vor allem darin,
dass die zugrunde gelegten ökonomischen Theorien in den
Verhaltensgleichungen (Konsumfunktion, Investitionsfunk-
tion usw.) explizit niedergeschrieben sind. Damit lassen sich
diese ökonomischen Thesen durch das Modell auf ihre em-
pirische Relevanz hin rigoros testen. Dynamische Struktur-
modelle9 erlauben es zudem, die Interaktion von endoge-
nen Variablen ex-post, d.h. im Stützzeitraum der Regres-
sion, systematisch zu simulieren (dynamische Simulation)
und ex-ante für Prognosen zu verwenden. Auch lassen sich
Alternativprognosen für unterschiedliche exogene Größen
(wie Wechselkurse oder Welthandelsvolumen) durchfüh-

ren. Insbesondere kann der Einfluss unterschiedlicher Staats-
ausgaben bzw. Steuer- und Zinssätze auf die Wirtschafts-
entwicklung quantifiziert werden. Derartige Alternativrech-
nungen lassen sich mit anderen Prognoseverfahren entwe-
der gar nicht oder nur mit großem Zeitaufwand bewältigen.
Schließlich können auch Konjunkturindikatoren in Struktur-
modelle einbezogen werden.

Der Nachteil von Prognosen mit ökonometrischen Struk-
turmodellen liegt darin, dass alle exogenen Variablen für
den Prognosezeitraum modellextern bestimmt werden
müssen. Dies kann zum einen durch einfache Setzung ge-
schehen, zum anderen durch zusätzliche Schätzungen
mit Hilfe eines neuen Modells. Im letzteren Fall besteht
allerdings die Gefahr des infiniten Regresses, da auch das
neue Modell in der Regel exogene Größen enthält usw.
Ein weiteres Problem besteht darin, dass die geschätzten
Verhaltensgleichungen eines ökonometrischen Modells
infolge von Strukturbrüchen im Prognosezeitraum – ins-
besondere durch Verhaltensänderungen von Investoren
und Verbrauchern in Reaktion auf wirtschaftspolitische
Maßnahmen – ihre ökonomische Relevanz verlieren kön-
nen, was die Aussagekraft bei Alternativprognosen na-

12
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(Met hod e der  kl ein ste n Qu adr ate ), führt be i Str ukt urmod ell en  we gen  der  Kor rel ati on  vo n er klären den  Va ria bl en  mit  den 
Zu fa lls gr ößen in  der  Re gel  zu  in ko nsisten ten  Sc hätzu nge n ( so is t im  Bei spi el da s Ein kom men tY  abh ängig vo n tu1 ; vg l.
Gl ei ch ung 3. 4) . Es  gibt  al le rdi ngs ein e Viel zah l ökon om etr ischer  Ver fah ren , die  ko nsisten te u nd u nver zer rte  Sch ätz wer te
der  Pa ram eter  gewährlei ste n.

Fortsetzung Kasten 3:

9 Dynamische Strukturmodelle enthalten – neben exogenen Variablen – auch
zeitverzögerte endogene Variable als Regressoren. 
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turgemäß einschränkt (Lucas-Kritik).10 Schließlich sind
Strukturmodelle am aktuellen Rand bezüglich neuer In-
formationen im Vergleich zu anderen Prognosemetho-
den relativ unflexibel.11

Seit Beginn der achtziger Jahre hat sich eine zweite Klas-
se von ökonometrischen Prognosemodellen, die sog.
vektorautoregressiven Schätzansätze (VAR-Modelle) auf
dem Prognosemarkt etabliert.12 Bei diesen Modellen, die
auf zeitreihenanalytischen Verfahren basieren, ist die arbi-
träre Unterscheidung zwischen endogenen und exogenen
Variablen, die für die Klasse ökonometrischer Struktur-
modelle wesentlich ist, aufgehoben. VARs können als ei-
ne Verallgemeinerung von autoregressiven Ansätzen (AR-
Modelle) aufgefasst werden. In AR-Modellen wird jede Va-
riable aus eigenen verzögerten Werten und einer Zufalls-
größe dargestellt. Bei VAR-Modellen wird dieses Grund-
prinzip auf einen Vektor von Variablen (Systemvariable)
übertragen, d.h. jede Systemvariable wird durch eigene
verzögerte Werte und durch die verzögerten Werte aller
übrigen Systemvariablen (plus Zufallsschocks) erklärt (vgl.
Kasten 4).

Aufgrund der Beschränktheit der Datenmenge ist die An-
zahl der Variablen in einem VAR-Modell ziemlich begrenzt.
Dadurch ist 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 für spe-
zifische Politiksimulationen herangezogen (wie Änderun-
gen in den jeweiligen Grenzsteuersätzen). Ein Vorteil von
VAR-Modellen besteht darin, dass sie wegen des Fehlens
von exogenen Variablen keine Informationen aus dem Pro-
gnosezeitraum benötigen, so dass »unbedingte« Progno-
sen13 über beliebig weite Zeiträume möglich sind. Nachtei-
lig ist allerdings, dass die prognostizierte Entwicklung aller
Variablen – unabhängig von wirtschaftstheoretischen Über-
legungen – allein aus der Dynamik der Zeitreihen folgt. Hin-
zu kommt die letztlich willkürliche Auswahl von Variablen und

Verzögerungen; auch bleibt die Problematik von Struktur-
brüchen im Prognosezeitraum bestehen.

Exkurs: Stationäre Zeitreihen und Kointegration

Seit den achtziger Jahre ist es in der Ökonometrie immer deut-
licher geworden, dass es bei der Modellierung von Zeitreihen
darauf ankommt, ob der stochastische Prozess, der die Zeit-
reihenwerte generiert, invariant bezüglich der Zeit ist. Ändern
sich nämlich die stochastischen Eigenschaften eines Pro-
zesses über die Zeit hinweg, d.h. ist der Prozess nichtstatio-
när, dann ist es oftmals schwierig, die Zeitreihe über vergan-
gene bzw. zukünftige Zeitintervalle hinweg durch einfache li-
neare Modelle abzubilden. Ist der stochastische Prozess hin-
gegen zeitinvariant, d.h. stationär, dann lässt sich der Prozess
durch eine Gleichung mit festen Koeffizienten darstellen, die
man mit Standardmethoden schätzen kann (vgl. Stock 1987).

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

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

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

Ein Hauptmerkmal kointegrierter Variablen ist, dass ihre Zeit-
pfade vom Ausmaß der jeweiligen kontemporären Abwei-

13

10 Nach der Lucas-Kritik können sich die Regressionsparameter ökonome-
trischer Modelle unter dem Einfluss der Wirtschaftspolitik dann ändern,
wenn die Marktakteure veränderte Politikregeln erkennen und in ihr öko-
nomisches Verhalten einbeziehen. Sofern ein Strukturmodell derartige Er-
wartungsanpassungen nicht adäquat (d.h. über hinreichend mikroöko-
nomisch fundierte Optimierungskalküle) berücksichtigt, eignen sich Mo-
delle, deren Parameter auf der Basis zurückliegender Daten geschätzt
wurden, bestenfalls näherungsweise für die Evaluierung zukünftiger wirt-
schaftspolitischer Maßnahmen (vgl. Lucas 1976). 

11 Diese Starrheiten lassen sich allerdings durch ein »Nachsteuern von Hand«,
auch »fine-tuning« genannt, reduzieren. Technisch geschieht das, indem
für diejenigen Störvariablen der Verhaltensgleichungen, deren Ergebnis-
se im Prognosezeitraum oder bereits am aktuellen Rand aufgrund neuer
Informationen korrekturbedürftig erscheinen, statt Null ein Wert eingesetzt
wird, der das Prognoseergebnis in die gewünschte Richtung ändert (jud-
gemental adjustment).

12 Das vektorautoregressive Schätzverfahren geht auf Sims zurück (vgl. Sims
1980).

13 Hängt die Richtigkeit einer Prognose dagegen vom Zutreffen bestimmter
Annahmen über exogene Variable ab, so spricht man von einer »beding-
ten« Prognose. 
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chungen vom langfristigen Gleichgewicht beeinflusst wer-
den. Kehrt ein System (automatisch) zum langfristigen Gleich-
gewicht zurück, so sollten die Bewegungen zumindest ei-
niger Variabler von der Größe des kurzfristigen Ungleichge-
wichts abhängig sein. So impliziert die Keynesianische Kon-
sumtheorie eine gleichgerichtete Langfristbeziehung zwi-
schen Konsum und Einkommen. Ist in der Vorperiode der
faktische Konsum größer als der Gleichgewichtskonsum,
der aus der Langfristbeziehung folgt, so sollte in der lau-
fenden Periode das Einkommen rascher als der Konsum

steigen, um die Lücke 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 stärker zunimmt oder
(3) dass der Konsum und das Einkommen sinken, letzteres
aber weniger stark. Ohne eine komplette dynamische Spe-
zifikation des Modells lässt sich nicht bestimmen, welcher
der drei Fälle eintreten wird. Nichtsdestotrotz sollte aber die
kurzfristige Dynamik des Modells von der Abweichung zur
Langfristbeziehung beeinflusst werden.

14
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In vielen Fällen ist es möglich, Strukturmodelle in VAR-Modelle zu überführen. Als Beispiel kann das Strukturmodell
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Offe nsich tli ch  im pli zi er t das  Str uktu rmod el l Re strik tio nen für die  VAR -Dar stel lu ng: Di e vier  VAR -Koeffi zi en ten ijα ( )2,1, =ji
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Der Indikatoransatz

Das Konzept nutzt den systematischen Gleichlauf bzw. Vor-
lauf von Konjunkturindikatoren gegenüber den zu prognos-
tizierenden Referenzvariablen aus, die dann – nach Ablauf
der Prognoseperiode – von den statistischen Ämtern aus-
gewiesen werden. Die meisten Indikatoren stammen von
monatlichen, viertel- oder halbjährlichen Befragungsergeb-
nissen, hinzu kommen schnell verfügbare 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 veröffentlichte Volumen-, Umsatz- oder Preisindizes
der amtlichen Statistik (z.B. Index des Auftragseingangs, In-
dex der Einzelhandelsumsätze, Preisindex für 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 Ämtern erhoben, auf-
bereitet und veröffentlicht werden, so dass sie zum Pro-
gnosezeitpunkt oftmals noch nicht im gewünschten Umfang
bzw. in der benötigten Aktualität zur Verfügung stehen. Hin-
zu kommt, dass sie aufgrund zunächst fehlender Meldun-
gen später revidiert werden können, was bei Konjunktur-
prognosen entsprechend berücksichtigt werden muss.14

Qualitative Indikatoren werden aus nicht-stetig gemessenen
Daten gewonnen (kategoriale Variable). Gute Beispiele dafür
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.15 Ein typisches Beispiel ist die Fra-
ge: »Unsere inländische Produktionstätigkeit ist gestiegen (+),
etwa gleich geblieben (=) oder gesunken (–)«.16 Die entspre-
chende monatliche Referenzreihe aus der Industriestatistik
für Deutschland ist der Produktionsindex, die wiederum hier-
zu passende vierteljährliche Referenzreihe aus der VGR ist
die Bruttowertschöpfung im Verarbeitenden Gewerbe.

Wichtiger noch für die Kurzfristprognose sind qualitative Indi-
katoren, die – über das quantitativ ausgerichtete Erhebungs-
programm der amtlichen Statistik hinaus – Informationen über
Urteile und Erwartungen der Unternehmen liefern. Zu diesen
Indikatoren, die in Deutschland zum überwiegenden Teil aus
Befragungen des ifo Instituts herrühren, gehören etwa die
Beurteilung der Fertigwarenlager durch die Unternehmen des
Verarbeitenden Gewerbes oder die Frage nach den Erwar-
tungen zur allgemeinen Geschäftslage: »Unsere Geschäftsla-

15
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respon se F unkti on en an al ys ier t ( vgl . Kas ten  3) . Id ea lty pis ch  möch te man  s toc has tis ch e Sch ock s, d.h . ein mal ig e Im pu ls e in 
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wi e ein e zu fäll ige Ände rung ein er  Va ria ble n all e übr ige n Var iab len über  di e Zei t h in weg  be ei nfl usst.  So fer n die  St örter me
( tv1  u nd tv2 ) mi tei nan de r u nko rrelie rt si nd,  is t die s ver gle ic hsweis e ein fac h. We nn di e St örter me je doc h m it ein an der 

ko rreli er t s in d (w as  of t gen ug der  F all  is t) , s o gib t es  kei ne ele menta re Me th ode me hr, s toc has tis ch e Sch ock s ein deu tig 
spez ifi sch en  Va riabl en  zu zu ordnen . In  der ar tig en  Fälle n is t es  in zwi schen übli ch  gew or den , wil lkürli ch  al le In iti ale ff ekt e
de rjen ige n Var iab len  zu zu or dnen , die  zu er st im  Sy ste m er sch ein t (C hol es ki- Dek om pos iti on ). Obw oh l z. B. 1v  m it 2v

ko rreli er t wäre, würde man  dan n de n ges am ten  In iti al eff ekt  dem  Kon sum u nd ni ch t de m Ein kom men zu we is en . Be i
di es em  Vor ge hen  is t fr eili ch  pr obl em ati sch , das s die  im pu ls e r espon se F unkti on en von  de r jew eil ige n Rei hen fo lge  de r
Gl ei ch unge n im  Mod el l abh ängig sin d.  Ei ne an der e M öglic hke it  be stünde dar in, ei n s og . struktu rel le s VAR- Mod ell  ( SVAR) 
zu  s pez ifi zi er en, in  de m ein ige  zu sätzl ich e Res tr ikt ion en , die au s der ökon omisch en  Th eor ie he rvo rge hen, ben ützt wer de n,
um die im pu ls e r espon se F unkti on en zu  ide ntifizi er en . So  im pl izi er t das  s truktu rel le  Mo del l von  Ka sten  3 ( er gänzt um  de n

AR (1) Pr oz es s für tZ ), das s
β−
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=
1
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t
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v  u nd
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=
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2

tt
t

uu
v  gil t, wob ei tu1  u nd tu2  die  ei gen tl ich en  ex og en en

Änder ungen  in  de n b eid en  Va ria bl en tC  u nd tZ  s ind.

Fortsetzung Kasten 4:

14 So werden vom Statistischen Bundesamt in Deutschland für den Pro-
duktionsindex für das Produzierende Gewerbe zunächst vorläufige Mo-
natswerte publiziert, die für Unternehmen, deren Daten noch nicht ein-
gegangen sind, die entsprechenden Werte des Vormonats enthalten. Erst
etwa drei Wochen später folgen berichtigte Werte. Die berichtigten Wer-
te werden, sobald Ergebnisse der umfassenderen vierteljährlichen Pro-
duktionserhebung vorliegen, nochmals revidiert und schließlich erfolgt –
jeweils zu Jahresbeginn – eine sog. Jahreskorrektur sämtlicher Monats-
daten des Vorjahres.

15 Der Vorteil, dass im ifo Konjunkturtest originär stetige Daten in katego-
rialer Form erhoben werden, liegt darin, dass durch die verringerte Infor-
mationsanforderung die Erhebungskosten für die Firmen sinken, weil der
Zeitaufwand für die Beantwortung der Fragen geringer ist. Dies erhöht na-
turgemäß die Antwortbereitschaft der befragten Unternehmen.

16 Um aus den Antworten einen Indikator für die Gesamtwirtschaft herzu-
leiten, werden die Einzelangaben zunächst zusammengewichtet. Das
Ergebnis drückt aus, welcher gewichtete Prozentsatz der befragten Un-
ternehmen eine günstige, 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-
zentsätzen gebildet (im Beispiel: 40% – 10% = + 30%). Durch das An-
einanderreihen der Salden entstehen Zeitreihen, die mit Daten aus der
amtlichen Statistik verglichen werden können (vgl. Lindlbauer 1995).
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ge wird in den nächsten 6 Monaten in konjunktureller Hin-
sicht – also unter Ausschaltung rein saisonaler Schwankun-
gen oder unterschiedlicher Monatslängen – eher günstiger (+),
etwa gleich bleiben (=) oder eher ungünstiger (–)«. Bei dieser
Frage bleibt sogar offen, was unter dem Begriff »Geschäfts-
lage« konkret zu verstehen ist (z.B. erwarteter Umsatz, zu-
künftige Produktion, voraussichtliche Gewinnsituation usw.).
Da Urteile und Erwartungen im Allgemeinen Auslöser für unter-
nehmerische Handlungen sind, eignen sich derartige Ten-

denzfragen besonders gut als Frühindikatoren, wobei aller-
dings die entsprechenden Referenzreihen aus der amtlichen
Statistik – in einem der eigentlichen Konjunkturprognose vor-
gelagerten Schritt – erst zu identifizieren sind. Ein national
und international besonders beachteter qualitativer Frühindi-
kator für die Wirtschaftsentwicklung in Deutschland ist z.B.
das ifo Geschäftsklima, das als Mittelwert aus den Salden
der aktuellen Geschäftslagebeurteilung und der Geschäfts-
erwartungen für die nächsten sechs Monate berechnet wird.

16

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 stationär sind (d.h. die beiden Variablen sind integriert vom Grad 1), so könnte
ein elementares (Vektor-) Fehlerkorrekturmodell für Konsum und Einkommen lauten:

(5.1) ( ) tttt YCC 1111 ζ+η−γ−=Δ −−

(5.2) ( ) tttt YCY 2112 ζ+η−γ=Δ −−

In diesem Modell reagieren Konsum und Einkommen auf kontemporäre stochastische Schocks (repräsentiert durch
die beiden stationären Zufallsvariablen t1ζ  bz w. t2ζ ) so wie  au f die  Ab we ich ung in  der  vo ran geg an gen en  Pe rio de vo m

la ngfr isti ge n Glei ch gew ich ts wer t 11 −− η− tt YC , wo bei 1γ , 2γ  u nd η  Re gr es sion spa ram et er  dar stell en . Is t die  Abwe ich ung

11 −− η− tt YC  pos iti v, so  si nkt  ce te ris  pa ribu s de r Kon sum u nd das  Ein kom men  st eig t.  Da s lan gfr is tig e Glei ch gew ich t is t

da nn er rei ch t, wen n tt YC η=  g il t.

Das Beispiel zeigt sehr anschaulich die enge Verbindung, die zwischen Fehlerkorrekturmodellen und kointegrierten
Variablen besteht. Annahmegemäß sind die beiden ersten Differenzen auf der jeweils linken Seite der beiden
Gleichungen tCΔ  bz w. tYΔ  s ta tio när. Dam it müssen die  Au sdr ücke au f der  rec hte n Sei te de r beid en  Gl eic hunge n

eb en fal ls  st ati on är sei n. Da  di e bei den  Zufallsvariablen t1ζ  bz w. t2ζ  an nahmegem äß st ati on är sin d,  mu ss zw an gsläufig

au ch  di e L inear kom bin ati on 11 −− η− tt YC  s ta tio när s ein . Dam it sin d abe r Kon sum un d Ein kom men ko in teg rie rt mi t dem 
Ko in teg rat io nspar ameter η . Of fen sic htlic h for der t die  F ehler kor rek tu rdar stell ung, das s die  be ide n Var iab le n ko in teg rie rt
sind. Dies es  Er geb nis ände rt si ch  au ch  nic ht, wen n das  Mod el l z.B.  dadu rch  ver allg em ein er t wir d, das s ver zöger te
Di ff er enze n von  Ko nsum un d E in kom men  in  di e Gle ich ungen  au fg en ommen wer den :

(5.3) ( ) tttttt YCYCC 111211111110 ζ+Δϕ+Δϕ+η−γ−ϕ=Δ −−−−

(5.4) ( ) tttttt YCYCY 212212111220 ζ+Δϕ+Δϕ+η−γ+ϕ=Δ −−−−

Wiederum sind be id e Zufallsvariablen t1ζ  bz w. t2ζ  u nd al le Te rme, die  Diff er enzen CΔ  bzw . YΔ  en th alte n, st ati on är.

Da mit i st ab er  au ch  die  L inear kom bin ati on  vo n K on sum u nd E in kom men 11 −− η− tt YC  s tat ion är.

Betrachtet man die beiden Gleichungen, so fällt die Ähnlichkeit 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 ( )111 −− η−γ− tt YC  bzw . ( )112 −− η−γ tt YC
er we ite rt wu rde . Die  be ide n Par am ete r 1γ  bzw . 2γ  def in ier en dab ei di e An pa ssungsge schwi ndi gk eit . Je gr ößer 1γ  is t,
de sto s ch nel ler  re ag ier t der  Ko nsum au f di e Abwe ic hung vom  la ngf risti gen  Glei ch gew ich t in  der  Vo rper iode . Um geke hrt
würden  seh r kle in e W er te von 2γ  in dizi er en, da ss da s Ein kom men  au f den  Gl ei ch gewi ch ts feh ler  de r Vor per iod e kau m
reag ier t. Si nd sch li eßli ch  be ide  Ko ef fiz ien te n N ull , so is t die Ku rzfr istd yn am ik u nabh ängi g von  de r lan gfr is tig en  Dy nam ik.  In 
di es em  Fal l gib t es  kei ne F ehler kor rek tu rdar stell ung¸ Kon sum u nd Ein ko mmen s in d n ich t ko in teg rie rt un d das  Mo del l geh t
in  e in  tr aditi on ell es  VAR- Mod ell  i n e rsten  Di ffe renze n übe r.

Wenn zumindest einer der beiden Parameter 1γ  bz w. 2γ  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 Schätzung eines VAR-Modells in ersten Differenzen wäre in diesem Fall offensichtlich falsch,
weil es eine Fehlerkorrekturdarstellung gibt. Die Nichtberücksichtigung der Langfristbeziehung 11 −− η− tt YC  würde
ei nen Sp ezi fi kat ion sfeh ler  be deu ten .
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Es wird seit 1972 regelmäßig vom ifo Institut veröffentlicht.
Gegenüber der Konjunkturkomponente des Produktionsindex
im Verarbeitenden Gewerbe hat das ifo Geschäftsklima einen
durchschnittlichen Vorlauf von zwei Monaten (vgl. Kasten 6). 

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

scheinen der amtlichen Statistik Vorstellungen zumindest über
die Entwicklungsrichtung, in gewissem Ausmaß aber auch
über die Intensität der Änderungen zu gewinnen. Im Falle ech-
ter Frühindikatoren lassen sich entsprechende Hinweise auf
die voraussichtliche Veränderung der amtlichen Statistik in den
folgenden Monaten gewinnen. Dies gilt besonders für Befra-
gungsdaten, die sich auf Erwartungen und Pläne von Unter-
nehmen beziehen. Weiterhin ist vorteilhaft, dass qualitative
Konjunkturindikatoren – bis auf allfällige Änderungen von Er-
gebnissen in saisonbereinigter Form infolge eines verlänger-

ten Stützzeitraums – keinen späteren Korrek-
turen unterliegen. Im Durchschnitt zeigen sie
ein stabileres Verhalten über die konjunkturel-
len Auf- und Abschwungsphasen hinweg, d.h.
saisonale und zufällige Einflüsse 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-
einflüsse die »reine« Konjunktur. 

Nachteilig ist allerdings, dass der Vorlauf der
meisten Indikatoren bei einem Befragungs-
horizont von bis zu sechs Monaten relativ
kurz ist. Deshalb können qualitative (wie auch
quantitative) Indikatoren konjunkturelle Wen-
depunkte überhaupt 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

Ka st en 6: if o G esc häftsklima un d K on jun kturk om pone nt e d er
Pr od uk tion  i m V era rb ei tend en  Ge werb e

Der durchschnittliche Vorlauf eines konjunkturellen Frühindikators ge-
genüber einer Referenzreihe wird üblicherweise anhand von
Korrelogrammen geprüft. Hierbei wird der Frühindikator auf der
Zeitachse sukzessive verschoben, und die Korrelation zwischen dem
verschobenem Frühindikator und der Referenzreihe jedes Mal neu
berechnet. Wird z.B. festgestellt, dass die Korrelation (gemessen am
Korrelationskoeffizienten) zwischen den beiden Reihen dann am
größten ist, wenn der Zeitindex t  des Frühindikators um zwei Perio-
den vermindert wird, dann beträgt der mittlere Vorlauf des Indikators
zwei Perioden.

Das ifo Geschäftsklima ist das geometrische Mittel aus den Salden
der aktuellen Geschäftslagebeurteilung und der Geschäftserwartun-
gen für die nächsten sechs Monate.17 Aus theoretischen Gründen ist
zu erwarten, dass die Vorlaufeigenschaften der beiden originären
Indikatoren Geschäftslage und Geschäftserwartungen bzw. das
daraus abgeleitete ifo Geschäftsklima gegenüber der Konjunktur-
komponente (Trendabweichung) des Produktionsindex des Verarbei-
tenden Gewerbes18 jeweils unterschiedlich sind. Eine Korrelogramm-
analyse für den Zeitraum Januar 1991 bis November 2002 bestätigt
diese Vermutung; so beträgt der durchschnittliche Vorlauf der Ge-
schäftserwartungen gegenüber der Trendabweichung der Produktion
sechs Monate, die Beurteilung der Geschäftslage ist koinzident und
das ifo Geschäftsklima schließlich hat einen Vorlauf von zwei Monaten
(vgl. Abb. 2).

In der Prognosepraxis wird naturgemäß nicht nur das ifo Ge-
schäftsklima (oder seine beiden Komponenten Geschäftslage bzw.
Geschäftserwartungen) 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
Abschätzung der Konjunkturkomponente der Produktion, so ist zu
fragen, ob die drei Indikatoren Geschäftslage, Geschäftserwartungen
und Geschäftsklima in statistisch signifikantem Ausmaß zusätzliche
Informationen enthalten, die über das hinausgehen, was durch die
verzögerten Werte der Produktion bereits erklärt wird.

Um dies zu testen, werden verschiedene Modelle zur Bestimmung
der Konjunkturkomponente der Produktion ( P ) geschätzt. Konkret
wird ein univariater autoregressiver Ansatz benützt, der um jeweils
einen der drei ifo Klimaindikatoren (und möglicherweise um dessen
eigene verzögerte Werte) erweitert wird. Das Akaike (1969, 1970)
Final-Prediction-Error-Kriterium (FPE-Kriterium) wird herangezogen,
um die geeignete Spezifikation für die verzögerte abhängige Variable
und den jeweiligen Klimaindikator auszuwählen. Gleichung (6.1) zeigt
das Ergebnis für den Saldo der Geschäftslage (GL ) (Standardabwei-
chungen in Klammern):

17 Formal ergibt sich das ifo Geschäftsklima GK aus der
Beziehung

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

18 Für die Berechnung der Konjunkturkomponente wur-
de zunächst die saison- und kalenderbereinigte Pro-
duktion im Verarbeitenden Gewerbe (in Logarithmen)
mit einem Hodrick-Prescott-Filter (λ = 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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punkten, d.h. beim beginnenden Abschwung. Qualitative
Frühindikatoren, die für Deutschland untere konjunkturelle
Wendepunkte vergleichsweise zuverlässig angekündigt ha-
ben, sind die Exporterwartungen für die nächsten drei Mo-
nate, die Beurteilung der Fertigwarenlager und die Ge-
schäftserwartungen für die nächsten sechs Monate. Gute
Frühindikatoren für obere Wendepunkte sind die Urteile über

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

Es ist wenig sinnvoll, für verschiedene Län-
der einheitliche Indikatoren bestimmen zu wol-
len. Außerdem muss darauf hingewiesen wer-
den, dass auch aus Unternehmens- und Ver-
braucherbefragungen gewonnene Konjunk-
turindikatoren – trotz der im langfristigen
Durchschnitt oftmals größeren Stabilität –
kurzfristig sensibel reagieren können. Einzel-
ne Monatsergebnisse können durch unsys-
tematische Zufallseinflüsse (u.a. saison-
unübliche 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 Aktualitätsverlust bedeutet. Schließlich
können zum Prognosezeitpunkt verschiede-
ne (quantitative wie qualitative) Indikatoren
unterschiedliche Signale über den weiteren
Konjunkturverlauf geben. In derartigen Situ-
ationen bleibt es letztlich der persönlichen Er-
fahrung überlassen, 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 ökonometrische Struk-
turmodelle basiert dieser Ansatz auf detail-
lierten Annahmen über exogene Variable und
Politikparameter, die ihrerseits zumeist auf
vorgelagerten prognostischen Überlegungen
beruhen, in manchen Fällen jedoch ledig-
lich Setzungen sind (Randbedingungen der
Prognose). Iterativ-analytische Schätzungen

sind damit immer »bedingte« Prognosen.19

18

(6.1) ( ) ( ) ( ) ( ) 674,0007,0
024,0

082,0
197,0

084,0
497,0
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185,0

2
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Nach dem FPE-Kriterium ist der unverzögerte Wert der Geschäftslage
( tGL ) optimal. Gleichung (6.2) zeigt das Ergebnis für den Saldo der Ge-

schäftserwartungen (GE ):

(6.2) ( ) ( ) ( ) ( ) 674,0009,0
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Nach dem FPE-Kriterium ist diesmal der um 4 Monate verzögerte Wert
der Geschäftserwartungen ( 4−tGE ) optimal. Gleichung (6.3) zeigt schließ-

lich das Ergebnis für den Saldo des Geschäftsklimas (GK ):

(6.3) ( ) ( ) ( ) ( ) 686,0009,0
037,0
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Hier ist nach dem FPE-Kriterium der um 1 Monat verzögerte Wert des ifo
Geschäftsklimas optimal. Die Ergebnisse machen klar, dass gemäß dem
FPE-Kriterium von Akaike in allen drei Fällen die Indikatoren aus dem ifo
Konjunkturtest in den univariaten autoregressiven Schätzansatz zusätz-
lich einbezogen werden sollten, da sie offensichtlich Informationen ent-
halten, die in den verzögerten Werten der abhängigen Variablen nicht
enthalten sind. Zudem gehen die Geschäftserwartungen – wie es nach
der Korrelogrammanalyse zu erwarten war – mit dem größten Lag in die
Regressionsgleichung ein, während die Geschäftslage unverzögert ent-

halten ist. Schließlich nimmt das Bestimmtheitsmaß (
2R ) – das gleich

dem Anteil der erklärten Varianz an der Gesamtvarianz der abhängigen
Variablenwerte ist – für das ifo Geschäftsklima den höchsten Wert an.
Offenbar ist der prognostische Gehalt der beiden Teilindikatoren Ge-
schäftslage bzw. Geschäftserwartungen größer, wenn sie in einem Ge-
samtindikator wie dem ifo Geschäftsklima zusammengefasst werden.

Fortsetzung Kasten 6:

19 Welche Variable aus der eigentlichen Konjunkturprognose heraus erklärt 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 hängt davon
ab, inwieweit zentrale Variable durch die eigentliche Prognose erklärt oder
lediglich in den Annahmen enthalten sind (vgl. Weichhardt 1982, S. 11). 

Abb. 2
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Zu den wichtigsten Annahmen, die bei der Prognose der
deutschen Konjunktur regelmäßig gemacht werden, zäh-
len die Entwicklung von Weltkonjunktur, Welthandel, Roh-
stoffpreisen und Wechselkursen. Hinzu kommen Annahmen
über den erwarteten Kurs der Geld-, Fiskal- und Lohnpoli-
tik. Hierzu gehören konkret die voraussichtliche Höhe der
Leitzinsen sowie der kurz- und langfristigen Zinsen in der
Europäischen Währungsunion und die absehbare Entwick-
lung von Tariflöhnen und Steuersätzen, Sozialbeiträgen so-
wie staatlich administrierten Preisen. Diese Annahmen kön-
nen sich zum Teil auf bereits bekannte Tatsachen (z.B. be-
reits beschlossene Erhöhungen von Sozialabgaben oder in-
direkten Steuern, Lohnerhöhungen aus früheren Tarifrun-
den) stützen, überwiegend beruhen sie jedoch auf eigenen
prognostischen Überlegungen.20 Zu den weiteren Randbe-
dingungen der Prognose, die normalerweise nicht explizit
ausgeführt werden, zählen Einflussgrößen wie das allgemeine
politische Umfeld, die meteorologischen Bedingungen oder
die Entwicklung an den internationalen Finanz- und Devi-
senmärkten. Radikale Änderungen dieser Faktoren (exoge-
ne Schocks) können unkalkulierbare Strukturbrüche 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 Konjunkturkräfte hin analysiert
(Konjunkturdiagnose).21 Insbesondere wird gefragt, ob die je-
weiligen Faktoren im Prognosezeitraum fortbestehen, sich ver-
stärken oder abschwächen. Hinzu kommt die Suche nach
neuen Kräften, die sich endogen aus dem Zyklus heraus er-
geben oder von außen auf die Wirtschaft einwirken können.
Insbesondere werden die neuralgischen Punkte für die jewei-
lige Prognose herausgearbeitet. Die Untersuchungs-
schwerpunkte wechseln dabei von Prognose zu Prognose. 

An die Analyse der aktuellen Konjunkturkräfte schließt sich
die eigentliche Prognosearbeit an. Abweichend vom Pro-
cedere in ökonometrischen Strukturmodellen werden beim
iterativ-analytischen Verfahren die volkswirtschaftlichen Kern-
größen nicht simultan bestimmt, sondern zunächst unab-
hängig voneinander geschätzt. Bei diesem ersten Progno-
seschritt können sowohl indikatorgestützte als auch öko-
nometrische Verfahren für die Einzelschätzungen der BIP-
Komponenten, des Arbeitsmarkts und des Staatskontos zur
Anwendung gelangen. Hinzu kommen nichtformalisierte, auf
der persönlichen Kenntnis des gegenwärtigen und des ver-
gangenen Wirtschaftsgeschehens beruhende Ansätze (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 singulären Anpassungsreaktionen bei exo-
genen historischen Schocks. Des Weiteren werden Analo-
gien aus früheren vergleichbaren Konjunkturphasen heran-
gezogen (stilized facts), hinzu kommen Trendextrapolatio-
nen von Einzelvariablen und autoregressive Ansätze. Schließ-
lich gibt es institutionell prädeterminierte Schätzansätze. Die-
se werden u.a. bei der Prognose der staatlich geleisteten
Transfers an die privaten Haushalte (Geldleistungen der So-
zialversicherung, Geldleistungen für die Kindererziehung,
Sozialhilfe usw.) verwendet oder bei der Prognose der Ar-
beitseinkommen (z.B. tarifvertraglich vereinbarte Lohner-
höhungen oder spezielle Arbeitszeitregelungen in einzelnen
Wirtschaftsbereichen). 

In einem zweiten Schritt werden die Einzelschätzungen der
BIP-Komponenten mit Hilfe des Kontensystems der Volks-
wirtschaftlichen Gesamtrechnungen zusammengefügt. In ei-
nem mehrstufigen (iterativen) Prozess werden die Teilprog-
nosen des BIP, des Arbeitsmarkts und des Staatskontos auf
ihre ökonomische Konsistenz geprüft und solange geändert
(»rundgerechnet«), bis sich ein widerspruchsfreies Bild ergibt,
dem die größte subjektive Wahrscheinlichkeit beigemessen
wird. Bei der Überprüfung macht man sich vor allem die sal-
denmechanischen Zusammenhänge der VGR zunutze. Zur
Absicherung und Überprüfung der iterativ-analytischen Pro-
gnoseergebnisse können zusätzlich auch ökonometrische
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 Konsistenzprüfung von ite-
rativ-analytischen Schätzergebnissen. Letztere können – vi-
ce versa – natürlich auch zur Überprüfung der Spezifikation
eines Strukturmodells herangezogen werden. 

Der besondere Vorteil des iterativ-analytischen Verfahrens
besteht darin, dass das gesamte verfügbare qualitative wie
quantitative Datenmaterial verwendet werden kann. Neue
Informationen am aktuellen Rand lassen sich jederzeit mü-

19

20 Dabei ist insbesondere auf die innere Konsistenz der Annahmen zu ach-
ten: So muss eine Annahme über den Euro-Wechselkurs gegenüber dem
US-Dollar u.a. harmonieren mit den Annahmen über den Kurs der Geld-
politik in den USA und in der Europäischen Währungsunion. Auch sind
die jeweiligen Staats- und Leistungsbilanzdefizite zu berücksichtigen.

21 Hierzu ein Beispiel: So muss am aktuellen Randm geprüft werden, ob ei-
ne signifikante Erhöhung der Vorratsinvestitionen, die sich in den jüngsten
VGR-Ergebnissen finden mag, ein Indiz für eine konjunkturelle Besse-
rung ist (wenn z.B. die Unternehmen in Erwartung steigender Umsätze
ihre Rohstofflager aufstocken) oder aber für eine Verschlechterung (wenn
aufgrund sinkender Umsätze die Fertigwarenlager ansteigen, so dass ei-
ne Einschränkung der Produktion zu erwarten ist) oder ob sich dahinter
lediglich ein statistisches Messproblem verbirgt. Letzteres wäre dann
der Fall, wenn z.B. das Statistische Bundesamt aufgelaufene Differenzen
zwischen der Entstehungs- und Verwendungsseite des BIP bei der ers-
ten vorläufigen Schätzung mangels näherer Information der Lagerverän-
derung zuordnet und sie erst später bei mehr Information als Konsum,
Investition oder Export verbucht.
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helos einbauen. Es gibt keine Begrenzung der Variablenzahl.
Aufgrund der Mehrstufigkeit des Verfahrens können die Teil-
prognosen von Bereichsspezialisten erstellt werden, die auf
ihrem jeweiligen Arbeitsgebiet über ein großes Detailwissen
verfügen. Der Schätzansatz bietet eine besondere Flexibi-
lität, 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 Berücksichtigung von Statistikmän-
geln oder bei der Einbeziehung von wirtschaftlichen Sonder-
ereignissen (exogene Schocks, Vorzieh- und Nachholeffek-
te, Großprojekte). Wie die Erfahrungen mit den Prognosen
für die deutsche Wirtschaft nach der Wiedervereinigung zei-
gen, können selbst Transformationsprozesse, die ja von gro-
ßen Strukturbrüchen gekennzeichnet sind, in gewissen Gren-
zen berücksichtigt werden. Schließlich können für iterativ-
analytische Teilprognosen (insbesondere für die Verwen-
dungskomponenten des realen BIP) bei Bedarf auch spe-
zielle ökonometrische Schätzgleichungen, zeitreihenanaly-
tische Verfahren oder Indikatoransätze herangezogen wer-
den, was eine Brücke zu den anderen Prognosemethoden
schlägt. Nachteilig ist allerdings, dass die Komplexität des
Verfahrens die Konsistenz der einzelnen Teilschätzungen ge-
fährden kann. Außerdem sind iterativ-analytische Progno-
sen aufgrund des angewandten Methodenpluralismus inter-
subjektiv immer nur begrenzt nachvollziehbar. 

Die ifo Konjunkturprognose

Die übliche ifo Konjunkturprognose für Deutschland hat ei-
nen Prognosehorizont von bis zu zwei Jahren und basiert
auf dem iterativ-analytischen Verfahren, in das ökonometri-
sche Schätzungen einzelner BIP-Komponenten integriert
sind. Für die wichtige Analyse und Diagnose der konjunk-
turellen Situation am aktuellen Rand, die naturgemäß die
Ausgangsbasis für die Konjunktur im Prognosezeitraum bil-
det und auf die im ifo Institut besonderes Augenmerk ge-
legt wird, werden in der Regel VAR gestützte Indikatoran-
sätze herangezogen. Diese basieren primär auf eigenen Be-
fragungsergebnissen und Monatsdaten der Bundesstatis-
tik (vgl. Übersicht). Für ergänzende Kontrollrechnungen und
Politiksimulationen wird derzeit ein internationales ökono-
metrisches Strukturmodell verwendet, das die wichtigsten
westlichen Industrieländer abbildet und über die Außen-
handelsverflechtungen miteinander verknüpft (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 selbstverständlich auch
die Ergebnisse des ifo World Economic Survey (WES) Be-
rücksichtigung finden.

In der Rechenpraxis wird vom ifo Institut eine Vielzahl von Va-
riablen der Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen und an-

derer amtlicher Statistiken (z.B. Spezialhandelsstatistik, Ver-
braucherpreisstatistik, Arbeitsmarkt- und Tariflohnstatistik,
Abrechnungsergebnisse der Sozialversicherungsträger usw.)
vorausgeschätzt. Die Teilprognosen, die bis auf das Staats-
konto auf vierteljährlicher, oftmals sogar auf monatlicher Ba-
sis erstellt werden, werden mit Hilfe des Tabellensystems der
VGR zusammengefasst und für die Veröffentlichung auf Halb-
jahres- bzw. Jahreswerte umgerechnet. Besonders wichti-
ge Kennzahlen werden für West- und Ostdeutschland ge-
trennt prognostiziert; die Werte für Gesamtdeutschland er-
geben sich in derartigen Fällen nachrichtlich.

Das reale Bruttoinlandsprodukt wird zunächst getrennt aus
den einzelnen Komponenten der Entstehungs- und Ver-
wendungsseite geschätzt. 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 Güter, aus den voraussichtlichen
Umsätzen von Groß- und Einzelhandel sowie aus der er-
warteten Produktion im Dienstleistungssektor und beim Staat
(unter Einrechnung der Wertschöpfung der privaten Haus-
halte und Organisationen ohne Erwerbszweck). Die Pro-
duktion in den beiden letztgenannten Sektoren wird global
über die voraussichtliche Entwicklung der Arbeitsprodukti-
vität und der Zahl der Beschäftigten quantifiziert. Die Ver-
wendungsseite des BIP wird disaggregiert geschätzt über
eine Prognose der Inlandsnachfrage (Konsum, Anlagein-
vestitionen und Vorratsveränderungen) und des Außenbei-
trags. Die Prognose der Anlageinvestitionen erfolgt wiede-
rum getrennt nach Ausrüstungsinvestitionen, sonstigen An-
lagen, gewerblichem und öffentlichem Bau sowie Woh-
nungsbau. Der Außenhandel wird über eine Schätzung der
Waren- und Dienstleistungsströme zwischen In- und Aus-
land erfasst, wobei fallweise auch eine disaggregierte Quan-
tifizierung des Warenhandels nach Ländern und Länder-
gruppen vorgenommen wird. Die Verteilungsseite des Brut-
tonationaleinkommens ergibt sich aus der Abschätzung der
Lohn- und Gehaltsentwicklung (die wiederum von der er-
warteten – bzw. in Teilbereichen bereits bekannten – Anhe-
bung der Tarifverdienste und der Zahl der beschäftigten In-
länder abhängt) und der Unternehmens- und Vermögens-
einkommen. Letztere ergeben sich aus der Saldenmecha-
nik der VGR residual, wobei neben dem nominalen BIP und
den Arbeitnehmerentgelten (Bruttolöhne und -gehälter zu-
züglich Sozialbeiträge der Arbeitgeber) der Saldo der Pri-
märeinkommen aus der übrigen Welt, die Abschreibungen,
die den wertbedingten Verschleiß der Produktion messen,
und die Produktions- und Importabgaben abzüglich der Sub-
ventionen geschätzt werden. 

Zusätzlich wird das Staatsbudget quantifiziert, das einmal
vom nominalen Staatskonsum abhängt, d.h. von der Wert-
schöpfung der staatlich Bediensteten und von den Güter-
käufen der Gebietskörperschaften und der Sozialversiche-

20
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rung. Außerdem sind die zukünftigen Einnahmen an direk-
ten und indirekten Steuern sowie die Transferzahlungen des
Staates detailliert abzugreifen. Schließlich wird die voraus-
sichtliche Arbeitsmarktentwicklung in Abstimmung mit der
erwarteten Konjunktur in den wichtigsten Wirtschaftssek-
toren prognostiziert. Die Gesamtzahl der Beschäftigten hängt
ab von der Entwicklung des realen BIP und der erwarteten
Veränderung der Arbeitsproduktivität, die Zahl der Arbeits-
losen folgt aus der Differenz von Arbeitsangebot und der
Zahl der Erwerbstätigen (abhängig Beschäftigte und Selb-
ständige). Insbesondere gilt es den zum Prognosezeitpunkt
bereits bekannten arbeitsmarktpolitischen Maßnahmen
Rechnung zu tragen, die erfahrungsgemäß in nicht uner-
heblichem Maße auf die Arbeitsmarktentwicklung einwirken
können. Zusätzlich ist die Veränderung der Stillen Reserve
abzuschätzen.

Die Schätzung 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 Mengengerüsts lediglich in laufen-
den Preisen ausgewiesen. Die Überprüfung der Prognose
auf ökonomische Konsistenz erfolgt in mehreren Schritten:
Die Produktionsschätzungen, 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 gegenübergestellt. Eine zweite Kontrolle
der Entstehungsseite erfolgt dadurch, dass die Teilergeb-
nisse für einzelne Wirtschaftsbereiche mit den Prognosen
für verwandte Nachfragekategorien abgestimmt werden (so
Einzelhandel mit privatem Konsum oder Bauproduktion mit
Bauinvestitionen). Die Prognose des realen privaten Kon-
sums wird insbesondere überprüft durch einen Abgleich
mit den verfügbaren Einkommen (Bruttolöhne und -gehäl-
ter nach Abzug von Lohnsteuer und Sozialversicherungs-
beiträgen der Arbeitnehmer, Saldo der übertragenen Ein-
kommen und verteilte Betriebsüberschüsse und Selbstän-
digeneinkommen einschließlich der Vermögenseinkommen)
unter Berücksichtigung der Sparquote (Ersparnis in % des
verfügbaren Einkommens einschließlich der Zunahme be-
trieblicher Versorgungsansprüche) und der Verbraucher-
preisentwicklung. Die Prognose der Waren- und Dienstleis-
tungsimporte wird anhand der Importelastizität überprüft,
die sich implizit aus der BIP-Prognose ergibt. Auch ein Kon-
sistenzcheck der Schätzungen von Einkommensverwen-
dung und -verteilung wird gemacht, indem z.B. die Ent-
wicklung der Ausrüstungsinvestitionen mit der erwarteten
Veränderung der Gewinne verglichen wird. In einem mehr-
stufigen Prozess werden die einzelnen Teilprognosen auf
Konsistenz solange geprüft und immer wieder geändert, bis
sich ein ökonomisch widerspruchsfreies Bild ergibt. In der

letzten Iterationsrunde werden Feinabstimmungen primär
nur noch bei den Vorratsinvestitionen und den Unterneh-
mens- und Vermögenseinkommen vorgenommen, weil die-
se Aggregate selbst ex-post von der amtlichen Statistik le-
diglich mit größeren Schätzungenauigkeiten ermittelt wer-
den können.

Summa Summarum

Letztlich basieren alle vorgestellten Prognosemethoden auf
der systematischen, theoriegestützten Fortschreibung der
durchschnittlichen Entwicklung der Vergangenheit in die Zu-
kunft. Der Schätzfehler wird dann minimal sein, wenn das
vorhandene Wissen des Prognostikers über die Gegenwart
(Diagnose der gegenwärtigen konjunkturellen Situation) mög-
lichst umfassend ist, die im Schätzzeitraum geltenden Rah-
menbedingungen hinreichend gut getroffen werden (was die
Abwesenheit von Strukturbrüchen 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 Möglichkeit, Erkenntnisse über den Zu-
sammenhang zwischen erklärenden und zu erklärenden 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 überstanden haben. Gleich-
wohl bleibt aber immer eine mehr oder weniger ausgeprägte
Unsicherheit über die Gültigkeit der für die Prognose her-
angezogenen Gesetzmäßigkeiten bestehen. 

Konjunkturprognosen lassen sich damit als theoriegestütz-
te »Wenn-Dann«-Aussagen auffassen, denen im Zeitpunkt
der Erstellung die größte subjektive Eintrittswahrscheinlich-
keit zugebilligt wird.22 Ändern sich wichtige Rahmendaten,
so sind Prognoserevisionen und auch Prognosefehler ge-
radezu zwangsläufig. Für Konjunkturprognosen besteht das
Dilemma oftmals darin, dass in wirtschaftlich turbulenten
Zeiten, in denen die Nachfrage nach Prognosen naturge-
mäß besonders groß ist, die Produktionsbedingungen für
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 Veröffentlichung durch entsprechende
Reaktionen seitens der Marktakteure oder der Wirtschafts-
politik Verstärkungs- oder Abschwächungseffekte (»Feed-
back-Effekte«) bis hin zur Selbstzerstörung bzw. Selbster-

22

22 Der deutsche Sachverständigenrat zur Begutachtung der gesamtwirt-
schaftlichen Entwicklung (SVR) stellt hierzu fest: Die Prognose »ist eine
Projektion, der wir zwar eine größere 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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füllung hervorrufen. So kann im Falle einer Rezessions-
prognose eine Tendenz zur Selbstverstärkung der konjunk-
turellen Prozesse dann ausgelöst werden, wenn sich Inves-
toren und Verbraucher nach der Veröffentlichung der Pro-
gnose in ihren Entscheidungen besonders zurückhalten.
Wird umgekehrt ein prognostizierter Konjunkturabschwung
durch das Gegensteuern der Wirtschaftspolitik rechtzeitig
abgewendet, so würde dadurch die urspüngliche Ein-
schätzung der Konjunktur zunichte gemacht (vgl. Oppen-
länder 2000, S. 429 ff.; Weichhardt 1982, S. 19 ff.) Not-
wendig für das Auftreten derartiger Feedback-Effekte ist,
dass eine hinreichend große Zahl von Marktakteuren die je-
weiligen Prognosen kennt und ihnen Glauben schenkt. An-
gesichts der modernen Informationsgesellschaft könnten
derartige Wirkungsmechanismen heute sogar häufiger als
früher auftreten. Freilich sind Feedback-Prozesse angesichts
der Länge von Entscheidungs- und Wirkungsverzögerun-
gen umso weniger wahrscheinlich, je kürzer der Prognose-
zeitraum ist. Das Beharrungsvermögen der Verhaltenswei-
sen von Wirtschaftssubjekten dürfte zudem auch heute noch
beträchtlich groß sein. Gleichwohl: Da Rückkoppelungs-
Effekte niemals ausgeschlossen werden können, kommt
dem Prognostiker eine besonders große Verantwortung zu.

Bei der Interpretation von quantitativen Prognosen sollte
stets im Auge behalten werden, dass die Veröffentlichung
exakter Zahlen allein aus Gründen der Rechengenauigkeit
und der arithmetischen Nachvollziehbarkeit erfolgt. Denn die
zukünftige wirtschaftliche Entwicklung lässt sich aufgrund
der vielfältigen Rahmenbedingungen und des ständigen
Wandels, dem menschliches Verhalten unterliegt, nicht exakt
ermitteln. Im Vergleich von prognostizierten Zahlen mit den
veröffentlichten amtlichen Ist-Zahlen darf zudem nicht über-
sehen werden, dass sich die statistisch bekannte Aus-
gangslage zum Zeitpunkt einer Prognose in aller Regel an-
ders darstellt, als sie später – oftmals nach deutlichen Kor-
rekturen des amtlichen Datenmaterials – erscheint. 

Schließlich sind Konjunkturprognosen – trotz aller Verfeine-
rungen und Weiterentwicklungen der Schätzverfahren – in
den letzten beiden Jahrzehnten nicht leichter geworden. In
besonderem Maße schlägt hier die Internationalisierung der
Wirtschaft und die Globalisierung der Märkte mit ihren viel-
fältigen Rückwirkungen zu Buche. Außerdem gilt es dem
Regimewechsel der Wirtschaftspolitik – Abkehr von nach-
frageorientierten Maßnahmen, Hinwendung zu angebots-
politischen Maßnahmen – Rechnung zu tragen. Der kon-
junkturelle Primärimpuls staatlicher Ausgabenprogramme ist
vergleichsweise leicht abzugreifen. Angebotspolitik zielt da-
gegen in ihrer kurzfristigen Wirkungsrichtung auf die Erwar-
tungsbildung der Marktakteure ab, die naturgemäß schwer
zu prognostizieren ist. Hier kommt den monatlichen Kon-
junkturumfragen besondere Bedeutung zu, da sie frühzei-
tig über Erwartungsänderungen der Marktteilnehmer Aus-
kunft geben können.

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-
gung«, in: G. Goldrian (Hrsg.), Saisonbereinigung und Konjunkturanalyse,
Beiträge zur quantitativen Wirtschaftsforschung, Band 5, München: ifo Insti-
tut, 44–55.
Kugler, P. (1996), »Empirische Makroökonomik«, in: J. von Hagen, A. Börsch-
Supan und P.J.J. Welfens (Hrsg.), Springers Handbuch der Volkswirt-
schaftslehre, Heidelberg: Springer, 348–386.
Lindlbauer, J.-D. (1995), »Ausgewählte Einzelindikatoren«, in: K.H. Oppen-
länder (Hrsg.), Konjunkturindikatoren, München, 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), »Aussagefähigkeit ausgewählter Indikatoren an konjunktu-
rellen Wendepunkten«, in: K.H. Oppenländer (Hrsg.), Konjunkturindikatoren,
München, Wien, 317–341.
Naggl, W. (1999), Konjunktur, Frankfurt: Peter Lang.
Nierhaus, W. (1998), »Praktische Methoden der Konjunkturprognose«, ifo
Schnelldienst 51 (28), 7–19.
Nierhaus, W. (1999), »Aus dem Instrumentenkasten der Konjunkturanalyse:
Wachstumsraten im Vergleich«, ifo Schnelldienst 52 (27), 11–19.
Oppenländer, K.H. (2000), Empirische Wirtschaftsforschung als Grundlage
für unternehmerisches und wirtschaftspolitisches Handeln, Berlin: Duncker
& Humblot.
Sachverständigenrat 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.-J. (1978), »Konjunkturtheorie«, in: Handwörterbuch der Wirt-
schaftswissenschaften Bd. 4, 478–507.
Weichhardt, R. (1982), Zur Beurteilung von Konjunkturprognosen, Tübin-
gen: J.C.B. Mohr (Paul Siebeck).

23

77





60.  Jahrgang –  i fo  Schne l ld ienst  7/2007

19

Überblick

In der Konjunkturprognose des ifo Insti-

tuts wird die wirtschaftliche Entwicklung

zahlreicher Länder regelmäßig beleuch-

tet. Im Mittelpunkt steht die Prognose des

realen Bruttoinlandsprodukts (BIP), das

als Indikator für die konjunkturelle Dyna-

mik dient. Zusätzlich werden die Verwen-

dungskomponenten des BIP, die Verbrau-

cherpreise, die wichtigsten Größen des

Arbeitsmarkts sowie die Veränderung der

Zinsen prognostiziert.

Die Konjunkturprognose des ifo Instituts

stützt sich auf verschiedene Verfahren,

bei denen vor allem ökonometrische

Schätzansätze – 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 ökonometrischen

Schätzverfahren eine Schlüsselrolle ein,

da diese für Prognosen aufgrund ihrer

einfachen Struktur recht gut geeignet

sind. VAR-Modelle basieren auf zeitrei-

henanalytischen Verfahren, in denen die

arbiträre Unterscheidung zwischen en-

dogenen und exogenen Variablen – die

zum Beispiel in ökonometrischen Struk-

turmodellen wesentlich ist – entfällt. Für

die Prognose werden daher keine Infor-

mationen aus dem Prognosezeitraum

benötigt, weshalb unbedingte Vorhersa-

gen über beliebig weite Zeiträume mög-

lich sind.1

In diesem Beitrag werden VAR-Modelle

für 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 enthält. Das Basismodell wird durch

die Berücksichtigung weiterer makroöko-

nomischer Variablen anschließend schritt-

weise erweitert. Für die Prognosen wer-

den die Modelle mit Hilfe eines »Growing-

Regression«-Ansatzes für unterschiedli-

che Zeiträume geschätzt, was die Gefahr

einer Fehlauswahl aufgrund zufälliger Ent-

wicklungen in bestimmten Zeitperioden

vermindert. Die Lag-Struktur der Model-

le wird dabei für die einzelnen Schätzzeit-

räume anhand unterschiedlicher Informa-

tionskriterien optimiert. Die Berücksich-

tigung verschiedener Schätzzeiträume

führt dazu, dass auch die jeweiligen Prog-

nosezeiträume alternieren. Die Progno-

sen der einzelnen Modellspezifikationen,

die ausschließlich als out-of-sample Prog-

nosen generiert werden, werden anhand

zweier Maße zur Überprüfung der Anpas-

sungsgüte, 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.

Oliver Hülsewig, Johannes Mayr und Dirk Ulbricht

Zur Evaluierung von VAR-Prognosen

In diesem Beitrag wird die Verwendung von VAR-Modellen für 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-

hält. Das Basismodell wird anschließend durch die Einbeziehung zusätzlicher makroökonomischer

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

nosen generiert werden, werden für verschiedene Schätzzeiträume anhand unterschiedlicher Maße

zur Überprüfung der Anpassungsgüte evaluiert. Es zeigt sich, dass die Prognosen der VAR-Modelle

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

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

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

dass die Verwendung einer einzigen Modellspezifikation äußerst problematisch sein kann. 

1 Eine Prognose wird als unbedingt bezeichnet, wenn

vorab keine Annahmen über exogene Variablen ge-

troffen werden; hingegen heißt eine Prognose be-

dingt, wenn ihre Richtigkeit vom Zutreffen bestimm-

ter Annahmen über die Entwicklung der exoge-

nen Variablen abhängig 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 Qualität der Prognosen vari-

iert jedoch stark in den zugrunde liegenden Schätzzeiträu-

men, so dass die VAR-Prognosen in einzelnen Perioden

die AR(2)-Prognosen deutlich dominieren. Für die Progno-

se impliziert dies, dass die Verwendung einer einzigen Mo-

dellspezifikation äußerst problematisch sein kann. 

VAR-Prognosemodell 

Allgemein können VAR-Modelle in reduzierter Form folgen-

dermaßen dargestellt werden:

,

wobei Yt den Vektor der endogenen Variablen, Ai die Matri-

zen der Koeffizienten (i=1,…, p), μ den Vektor der determi-

nistischen Terme – bspw. eine Konstante und einen linea-

ren Trend – und εt den Vektor der Störterme bezeichnet.

Die Anzahl der Lags ist durch p dargestellt.

Für die Prognose mit VAR-Modellen ist die Auswahl der Va-

riablen entscheidend. Da sich VAR-Modelle als eine ver-

einfachte Darstellung dynamischer Zusammenhänge inter-

pretieren lassen, sollten die endogenen Variablen im Vek-

tor Yt idealerweise alle Größen umfassen, die relevant sind.

Allerdings ist die Anzahl der Variablen aufgrund der be-

schränkten Datenlage häufig begrenzt, so dass eine Vor-

auswahl der essentiellen Größen getroffen werden muss

(vgl. Winker 2002, 247).

Neben der Auswahl der Modellvariablen ist die Wahl der

richtigen Lag-Struktur wesentlich. Für die Festlegung der

Lag-Länge werden Informationskriterien herangezogen,

die an der Log-Likelihood-Funktion anknüpfen. Die Like-

lihood-Funktion errechnet die Schätzer 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 zusätzlicher Lags führt notwendigerweise

zu einer Verbesserung des Likelihood-Wertes; allerdings

nehmen dadurch die Freiheitsgrade ab, so dass die Prä-

zision der Regression nachlässt. Die Informationskrite-

rien belegen daher die Aufnahme zusätzlicher Regresso-

ren mit einem Strafterm, wobei dieser je nach Informati-

onskriterium unterschiedlich ist. Die gebräuchlichsten In-

formationskriterien sind das Bayesianische Kriterium (BIC)

und das Akaike Kriterium (AIC), die folgendermaßen defi-

niert sind:

,

wobei θ^ der geschätzte Parametervektor ist, ln L (θ^ )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

,

wobei Y
p

T+τ die τ-Schritt-Prognose bezeichnet. A
^

i, mit

i = 1,..., p sind die geschätzten Koeffizienten des VAR-Mo-

dells. Für τ = 1 ergibt sich die Prognose durch das Einset-

zen der beobachteten Werte (statische Prognose). Für die

weiter in der Zukunft liegenden Prognoseschritte werden die

bereits prognostizierten Werte rekursiv herangezogen (dy-

namische Prognosen).

Anpassungsgüte

Die Beurteilung der Anpassungsgüte der Prognosen basiert

auf dem RMSE, welcher die Wurzel des mittleren quadrati-

schen Prognosefehlers beschreibt:

,

wobei h (mit h = 1,…, H) den zugrunde liegenden Progno-

sehorizont bezeichnet. Der RMSE berechnet sich folglich

auf Basis der einzelnen Prognosefehler zum Zeitpunkt t, al-

so der Differenz aus dem prognostizierten Wert y
^

t und dem

tatsächlichen Wert der Variable yt. Da die Prognosefehler so-

wohl positive als auch negative Werte annehmen können,

werden über einen bestimmten Zeitraum hinweg die qua-

drierten Differenzen zur Berechnung des Gütemaßes ver-

wendet. Mit Hilfe des RMSE können dann verschiedene

Prognosen für eine Zielvariable miteinander verglichen wer-

den. Je höher der RMSE einer Prognose ausfällt, umso ge-

ringer ist die Güte der Vorhersage.

Die relative Qualität eines Prognosemodells zu anderen Mo-

dellen lässt sich anhand des Theil’schen Ungleichheitsko-

effizienten überprüfen. Der Wert von Theil’s U berechnet sich

dabei aus dem Verhältnis zwischen dem RMSE des Prog-

nosemodells und dem RMSE eines Referenzmodells:

.
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2 Für die Prognose wird der Störterm durch seinen Erwartungswert, der

den Wert null annimmt, ersetzt.
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Als Referenzmodell kann hierbei beispiels-

weise ein AR-Prozess der zu prognostizie-

renden Variable verwendet werden. Für Wer-

te von Theil’s U kleiner (größer) eins zeigt das

spezifizierte Prognosemodell folglich eine

bessere (schlechtere) durchschnittliche

Prognosequalität als das jeweilige Referenz-

modell.

Wahl der Modellvariablen

Mit Hilfe von VAR-Modellen soll im Folgen-

den die Entwicklung des realen BIP in den

USA prognostiziert werden. Wegen ihrer do-

minierenden Stellung im internationalen Han-

del hat die konjunkturelle Lage der US-ame-

rikanischen Wirtschaft entscheidenden Ein-

fluss auf die aktuelle und zukünftige 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.

Für die Prognose des BIP sind bei der Auswahl der rele-

vanten Größen zwei Ziele gegeneinander abzuwägen. Zum

einen sollten alle Variablen, die einen Einfluss auf die real-

wirtschaftliche Entwicklung ausüben, berücksichtigt wer-

den. Zum anderen steigt mit der Anzahl der Variablen in

den Einzelgleichungen des VAR-Modells jedoch die Zahl

der zu schätzenden Koeffizienten um den Faktor der An-

zahl der Variablen sowie der festgelegten Lag-Länge. Der

daraus resultierende Verlust an Freiheitsgraden verringert

analog die Schärfe der Schätzungen.

Den Ausgangspunkt für die Prognose bildet ein Basismo-

dell, welches das reale BIP, den Verbraucherpreisindex (P)

und einen kurzfristigen Geldmarktsatz (R) enthält.3 Die Wahl

der Variablen basiert zunächst auf der vereinfachten Vorstel-

lung, dass das reale BIP maßgeblich durch die Entwicklung

der Preise und der Zinsen beeinflusst wird, wobei mögliche

Wechselwirkungen explizit berücksichtigt werden.

Um die Prognose des Basismodells zu verbessern, ist eine

Erweiterung um zusätzliche makroökonomische Variablen

denkbar. Für die Binnennachfrage sind der private Konsum

(C), die Unternehmensinvestitionen (I) und die Staatsaus-

gaben (G) entscheidend; analog wird der Außenhandel durch

die Exporte (X) und die Importe (M) bestimmt. Die Lage am

Arbeitsmarkt kann durch die Entwicklung der Arbeitslosen-

quote (U) beschrieben werden.4 Der real effektive Wechsel-

kurs (RER) lässt sich als Indikator für die relative Wettbe-

werbsfähigkeit der US-amerikanischen Wirtschaft interpre-

tieren.5 Zusätzlich kann die Entwicklung des Ölpreises, bei-

spielsweise der Preis für die Sorte Brent (BRENT), für die

realwirtschaftliche Expansion bedeutend sein.6

Um die Anzahl der Regressoren der VAR-Modelle möglichst

gering zu halten, wird das Basismodell im Folgenden jeweils

nur um eine der oben genannten Variablen zusätzlich er-

weitert. Dabei werden alle Variablen als endogene Größen

behandelt.7

Untersuchungszeitraum 

Als Datenbasis für die Schätzung der VAR-Modelle und die

darauf aufbauenden Prognosen des BIP werden saisonbe-

reinigte Quartalswerte der amerikanischen Wirtschaft über

einen Zeitraum von 1970 (1. Quartal) bis 2006 (1. Quartal)

verwendet. Bereits die visuelle Analyse der Inflationsrate –

gemessen an der Veränderung 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 Variabilität beider Zeitreihen ist im Zeitraum vom 1. Quar-

tal 1970 bis zum 4. Quartal 1984 wesentlich deutlicher aus-

geprägt 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-
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3 Die Quelle des Verbraucherpreisindex ist das Bureau of Labor Statistics,

die des kurzfristigen Geldmarktsatzes die US Federal Reserve. Das BIP

stammt, wie der überwiegende Teil der übrigen Daten, aus den Veröffent-

lichungen des US Departments of Commerce. Wo dies nicht der Fall ist,

wird in einer separaten Fußnote darauf hingewiesen.

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-

gründet werden, dass die USA als größter Nettoölverbraucher der Welt ei-

nen wesentlichen Einfluss auf die Veränderung des Ölpreises ausüben (vgl.

hierzu auch Bernanke et al. 1997). 
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ten, dass auch die durchschnittliche Höhe der beiden Grö-

ßen gesunken ist. Der Mittelwert des Geldmarktsatzes nimmt

von 8,2 auf 5,1% ab, und der Mittelwert der Inflationsrate

fällt von 7,0 auf 3,0%.

Die Analyse wird daher – angesichts des wahrscheinlichen

Strukturbruchs – auf den aktuelleren Zeitraum ab 1985 

(1. Quartal) beschränkt. Zwar könnten durch Hinzunah-

me der älteren Beobachtungen Freiheitsgrade gewonnen

werden, allerdings ist durch den möglichen Strukturbruch

eine erhebliche Verzerrung der Schätzergebnisse zu er-

warten.

Eine Schätzung 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 nichtstationären Varia-

blen in Niveauwerten zu konsistenten Ergebnissen führt.

Kann die Stationarität der Variablen nicht statistisch bestä-

tigt und auch die Existenz von Kointegrationsbeziehungen

nicht nachgewiesen werden, so ist eine Schätzung in Diffe-

renzen notwendig.8 Aufgrund der geringen Mächtigkeit der

Stationaritätstests werden im Folgenden die Schätzungen

sowohl in Niveaus als auch in ersten Differenzen durch-

geführt.9

Da einzelne Zeitreihen (bspw. das BIP) trendbehaftet sein

können, kann für die Schätzung der VAR-Modelle in Niveau-

werten die Aufnahme einer linearen Komponente sinnvoll

sein und die Ergebnisse gegebenenfalls verbessern.

Ergebnisse

Die Schätzung der VAR-Modelle für die USA zielt darauf

ab, möglichst exakte Prognosen für die Entwicklung des rea-

len BIP zu generieren. Für 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 zufällige Überein-

stimmungen eine entscheidende Rolle spie-

len können. Um robuste Ergebnisse zu ge-

währleisten, ist vielmehr eine Beurteilung der

Modelle anhand ihrer Prognosegüte zu ver-

schiedenen Zeitpunkten der Vergangenheit

zweckmäßig.

Für jedes der ausgewählten Modelle werden

daher 17 achtperiodige out-of-Sample Prog-

nosen erstellt und anhand der resultieren-

den RMSE bewertet, wobei das Verfahren der »Growing

Regression« angewandt wird. Die Parameter der VAR-Mo-

delle werden in einem ersten Schritt zunächst auf Basis von

61 Beobachtungen, d.h. mit Daten von 1985 (1. Quartal)

bis 2000 (1. Quartal), geschätzt. Aufbauend auf den ge-

schätzten Koeffizienten werden die folgenden acht Quar-

tale prognostiziert und die daraus resultierenden Progno-

sefehler berechnet. Der Schätzzeitraum wird anschließend

um ein Quartal erweitert und darauf basierend jeweils er-

neut eine achtperiodige Prognose erstellt. Der maximale

Schätzzeitraum für 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 für je-

den Schätzzeitraum mittels der Informationskriterien jeweils

flexibel optimiert.

In Tabelle 1 sind die mit Hilfe des AIC und BIC bestimmten

durchschnittlichen Lag-Längen über die Schätzzeiträume

für die Modelle sowohl in Niveaus – mit und ohne linearen

Trend – als auch in Differenzen wiedergegeben.

Die Betrachtung der Lag-Längen beider Kriterien zeigt, dass

das BIC die Aufnahme zusätzlicher Regressoren stärker be-
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Tab. 1 

Durchschnittliche Lag-Längen über die Schätzzeiträume  
nach AIC und BIC 

AIC BIC 

 Differenzen Niveau Differenzen Niveau 

Trend – – x – – x 

X 1.00 5.59 4.00 1.00 1.71 1.65 

M 1.00 6.53 6.41 1.00 1.76 1.76 

U 1.00 2.53 2.47 1.00 1.06 1.00 

G 1.82 3.65 3.41 1.00 1.47 1.47 

Basis 1.12 4.12 3.71 1.00 2.00 2.00 

RER 1.00 3.59 4.47 1.00 1.53 1.53 

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 
I 3.88 4.71 7.29 1.00 1.88 2.00 8 Bei einem Integrationsgrad höherer Ordnung müssen

entsprechend mehrmals Differenzen gebildet werden.

9 Für die Schätzung von VAR-Modellen makroökonomischer Variablen wird

zumeist die Verwendung von logarithmierten Zeitreihen präferiert. Die Lo-

garithmierung der Variablen wird dabei mit einer Reduktion der Hetero-

skedastizität sowie dem Einfluss von Ausreißern gerechtfertigt. Zudem kön-

nen die ersten Differenzen der logarithmierten Zeitreihen direkt als Wachs-

tumsraten interpretiert werden. Analog dieser Argumentation werden auch

im Folgenden die Schätzungen ausschließlich auf Basis logarithmierter

Werte durchgeführt. Zur Erstellung von Prognosen der nicht-transformier-

ten BIP-Zeitreihe auf Basis von Schätzungen in logarithmierten Werten ist

eine Rücktransformation der resultierenden Modellprognosen notwendig.

Die einfache Bildung von Exponenten der prognostizierten logarithmierten

Werte führt 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 ausschließlich auf Basis logarithmierter Werte diskutiert.
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straft und somit sparsame Modelle bevorzugt. Während sich

für die Niveauschätzungen die durchschnittliche Verzöge-

rungsstruktur unter Anwendung des AIC zwischen 2,47 und

7,29 bewegt, resultiert für das BIC lediglich eine Struktur von

maximal zwei Lag-Längen. Bezüglich der Schätzung in Dif-

ferenzen verhält es sich entsprechend. Die Spanne reicht

von 1 bis 3,88 für das AIC gegenüber 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 Schätzungen zu vermeiden, wird im Folgen-

den für die Festlegung der Lag-Strukturen lediglich das AIC

berücksichtigt.

Als Kriterium für die Auswahl der für Prognosezwecke am

besten geeigneten Modelle kann wie oben bereits beschrie-

ben der RMSE herangezogen werden. Um die Vergleichbar-

keit der Ergebnisse zu gewährleisten, sind für die Modelle

in Differenzen die Prognosewerte in Niveaus rücktransfor-

miert worden.

Tabelle 2 gibt die, über die verschiedenen Schätzzeiträu-

me und Prognosehorizonte ermittelten, durchschnittlichen

RMSE für die neun untersuchten Modell-

spezifikationen wieder. Die zweite Spalte

bildet die Ergebnisse für die Schätzungen

in Differenzen ab, die vierte und sechste

Spalte zeigen die Ergebnisse für die Ni-

veauschätzungen ohne bzw. unter Berück-

sichtigung eines linearen Trends. Der jewei-

lige Rang innerhalb einer Modellklasse ist

in den Spalten hinter den RMSE-Werten

angegeben. 

Sowohl für die Differenzen- als auch die Ni-

veauschätzungen zeigt die Basisspezifika-

tion (Basis), d.h. unter ausschließlicher Be-

rücksichtigung von BIP, Preisniveau und

kurzfristigen Zinsen, relativ gute Ergebnis-

se. Lediglich für die Schätzungen in Diffe-

renzen führt eine Erweiterung um eine zu-

sätzliche Variable für einige Spezifikationen

zu einer Verbesserung der Prognosegüte.

Insbesondere die Mitaufnahme einer Varia-

blen aus der Gruppe der Exporte (X), der

Importe (M), der Arbeitslosenquote (U) und

der Staatsausgaben (G) erhöht die Güte

der Modelle zur Prognose. Die insgesamt

beste Spezifikation stellt hierbei das um die

Exporte erweiterte Basismodell in ersten

Differenzen dar. 

Die relative Prognosegüte der Modelle lässt

sich mit Hilfe von Theil’s U, welches die

RMSEs der Modelle ins Verhältnis 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 gewährleisten, wird des-

sen Verzögerungsstruktur ebenfalls auf Basis des AIC fest-

gelegt. Hierbei ergibt sich über sämtliche Schätzzeiträu-

me eine konstante Lag-Struktur von zwei Verzögerungen.

Der über die Zeit und die Horizonte gemittelte, durchschnitt-

liche RMSE des AR(2)-Prozesses beträgt 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 gewählt.

Mit Ausnahme des Basismodells in Niveauwerten ohne

Trendkomponente zeigen sämtliche Modellspezifikatio-

nen Werte von Theil’s U größer eins und somit relativ zum

AR-Prozess eine schwächere Prognosegüte. Dieses Er-

gebnis stützt die in der aktuellen Forschung weit verbrei-

tete Feststellung, dass ein univariater AR(2)-Prozess be-

reits eine sehr gute Prognosegüte bezüglich des Brutto-

inlandsproduktes gewährleistet. Insgesamt zeigen die Er-

gebnisse, dass über die hier untersuchten Spezifikatio-

nen Prognosen auf Basis von Differenzen der logarith-

mierten Werte im Mittel der untersuchten Schätzzeiträu-
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Tab. 2 

RMSE für die einzelnen Modelle 

 Differenzen Rang 
Niveau 

(ohne Trend) Rang 
Niveau 

(mit Trend) Rang 

X 387.28 1 503.60 5 608.30 6 

M 390.19 2 700.84 9 662.45 8 

U 391.99 3 589.90 8 695.39 9 

G 394.20 4 476.05 3 484.24 2 

Basis 399.13 5 353.90 1 461.07 1 

RER 406.49 6 495.52 4 571.62 5 

BRENT 426.96 7 547.85 7 615.45 7 

CONS 476.05 8 525.29 6 514.30 4 

I 477.93 9 461.68 2 493.65 3 

ø 416.69  517.18  567.39 

Tab. 3 

Theil’s U für die einzelnen Modelle 

 Differenzen Rang 
Niveau 

(ohne Trend) Rang 
Niveau 

(mit Trend) Rang 

X 1.00 1 1.30 5 1.57 6 

M 1.01 2 1.81 9 1.71 8 

U 1.01 3 1.52 8 1.79 9 

G 1.02 4 1.23 3 1.25 2 

Basis 1.03 5 0.91 1 1.19 1 

RER 1.05 6 1.28 4 1.48 5 

BRENT 1.10 7 1.41 7 1.59 7 

CONS 1.23 8 1.36 6 1.33 4 

I 1.23 9 1.19 2 1.27 3 

ø 1.08  1.33  1.46 
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me sowie Prognosehorizonte deutlich besser abschnei-

den als auf Basis von Niveauwerten. Aus diesem Grund

werden die Niveaumodelle im Folgenden nicht weiter be-

rücksichtigt.

Beurteilung der Robustheit

Für die Auswahl lediglich eines für Prognosezwecke bes-

ten Modells ist die Robustheit der Ergebnisse von ent-

scheidender Bedeutung. Das präferierte Modell sollte op-

timalerweise den Alternativmodellen sowohl über jeden

Prognosehorizont als auch zu jedem Zeitpunkt überlegen

sein.

Um zunächst einen Einblick in die Stabilität der Rangfol-

ge der Modelle über die Prognosehorizonte zu gewinnen,

ist in Tabelle 4 die Rangfolge der Modelle für die einzel-

nen Horizonte abgebildet. Im Gegensatz zum obigen An-

satz ist der RMSE hierbei über die Schätzzeiträume, nicht

aber über die Horizonte gemittelt. Bemerkenswert ist hier-

bei insbesondere, dass die Prognosegüte der einzelnen

Modelle je nach dem zu prognostizierenden Horizont stark

alterniert.

Die Robustheit der Rangfolge über die

Schätzzeiträume ist in Tabelle 5 dargestellt.

Analog zu dem vorherigen Vorgehen sind die

zugrunde liegenden RMSE hierbei nicht über

die Zeiträume, sondern über die Horizonte

gemittelt. Als zusätzliche Spezifikation ist

hierbei der oben dargestellte AR-Prozess be-

rücksichtigt.

Es zeigt sich, dass die Rangfolge auch über

die Schätzzeiträume stark variiert. Der im

Durchschnitt dominierende AR(2)-Prozess

zeigt in weniger als der Hälfte der Schätz-

zeiträume die beste Prognosegüte. In glei-

cher Häufigkeit 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 lässt an der

Überlegenheit des AR(2)-Prozesses zweifeln. Den im � bes-

ten Rangplatz zeigt das um die Arbeitslosenquote erwei-

terte Basismodell. Für die Prognose bedeutet dies, dass

die Verwendung einer einzelnen Modellspezifikation äußerst

problematisch sein kann. 

Schlussbemerkung und Ausblick

In diesem Beitrag wurde die Verwendung von VAR-Model-

len für die Prognose des realen Bruttoinlandsprodukts in den

USA diskutiert. Zunächst wurde ein Basismodell, das neben

dem realen BIP den Verbraucherpreisindex und einen kurz-

fristigen Geldmarktsatz enthält, spezifiziert. Dieses wurde

anschließend durch die Aufnahme zusätzlicher makroöko-

nomischer Variablen erweitert. Für die Prognosen wurden

die Modelle mit Hilfe eines »Growing-Regression«-Ansat-

zes für unterschiedliche Zeiträume geschätzt, wodurch die

Gefahr einer Fehlauswahl aufgrund von zufälligen Entwick-

lungen in bestimmten Zeitperioden vermieden werden kann.

Die Lag-Struktur der Modelle wurde für die einzelnen Schätz-

zeiträume anhand des Akaike Informationskriteriums opti-
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Tab. 4 

Rangfolge der Modelle über die Horizonte (Mittel der Schätzzeiträume)  

Horizonte 1 Q 2 Q 3 Q 4 Q 5 Q 6 Q 7 Q 8 Q 

X 6 4 4 2 4 2 2 1

M 1 3 3 1 2 4 3 6 

U 7 2 2 3 1 3 6 3 

G 2 7 6 4 5 5 4 2 

Basis 5 5 5 5 6 6 5 5 

RER 8 6 8 7 7 7 7 7 

BRENT 3 8 7 8 8 8 8 8 

CONS 9 9 9 10 10 10 10 10 

I 10 10 10 9 9 9 9 9 

AR 4 1 1 6 3 1 1 4

Tab. 5 

Rangfolge der Modelle über die Schätzzeiträume (Mittel der Horizonte) 

Schätzzeiträume 1 2 3 4 5 6 7 8 9 10 11 12 13 14 15 16 17 ø 

X 6 7 6 6 5 4 3 1 5 5 6 8 5 6 6 3 10 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 5 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 9 10 9 10 8 9 9 3 3 4 2 6.00 

I 1 9 1 2 7 6 8 9 10 9 9 5 10 2 4 6 3 5.94 

AR 10 5 8 1 1 1 1 2 1 7 10 10 7 10 1 1 4 4.71 
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miert. Die Berücksichtigung verschiedener Schätzzeiträume

führte dazu, dass auch die jeweiligen Prognosezeiträume al-

ternierten. Die Qualität der Prognosen wurde anhand zwei-

er Maße, 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

zusätzlich 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 für das

reale BIP zeigte jedoch die Überlegenheit einer noch spar-

sameren Modellspezifikation. Dieses Ergebnis sollte aller-

dings mit der entsprechenden Vorsicht gesehen werden. Die

Überprüfung der Robustheit der Prognosegüte hat ergeben,

dass die Qualität der Prognosen der verschiedenen Mo-

dellvarianten mit dem zugrunde liegenden Schätzzeitraum

stark variiert. Die Prognose anhand eines einzelnen Mo-

dells ist daher als problematisch zu sehen.

Für 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 ließe sich dann eine

Vorhersage generieren, die sich aus dem gewichteten

Durchschnitt der einzelnen Modellprognosen herleiten

lässt.10 Die Robustheit der Prognose kann dadurch verbes-

sert werden.
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10 Die Gewichtung der einzelnen Prognosen könnte sich dabei beispielswei-

se an dem Kehrwert des RMSE orientieren.
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Die Wirtschaftsentwicklung in Deutsch-

land für 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 für das Jahr 2006 deutlich nach

oben angehoben; im Vergleich zu der Ein-

schätzung des Gemeinschaftsgutachtens

vom Oktober 2005 belief sich die Auf-

wärtskorrektur auf 0,5 Prozentpunkte; im

Vergleich zur besonders skeptischen

Prognose des Sachverständigenrats 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 kräftigen Zunahme der ge-

samtwirtschaftlichen Produktion gekom-

men; auch die Tempobeschleunigung in

der Jahresdurchschnittsbetrachtung wur-

de zutreffend prognostiziert, wenngleich

auch nicht in ihrem exakten Ausmaß. Trotz

der optimistischen Grundeinschätzung

der deutschen Konjunktur, die auf den

schon damals guten Ergebnissen der ifo

Unternehmensbefragungen basierte1, ist

die Dynamik des Aufschwungs unter-

schätzt worden. 

In der Konjunkturprognose des ifo Insti-

tuts vom Dezember 2005 (vgl. Flaig et al.

2005) hatte es geheißen: »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 günstigeren Euro-Dollar-Kurses eine

enorme Schubkraft entfaltet hat. Auch der

Investitionsmotor ist nach etlichen Fehl-

zündungen endlich angesprungen. Im

nächsten Jahr bleiben die Perspektiven

für die deutsche Wirtschaft gut. Die Ex-

porte werden angesichts des weiter güns-

tigen internationalen Umfelds die weiter-

hin wichtigste Stütze der Konjunktur sein.

Die Investitionen in Ausrüstungen und

sonstige Anlagen dürften nicht zuletzt auf-

grund der verbesserten Abschreibungs-

bedingungen merklich expandieren, die

Bauinvestitionen werden nicht mehr wei-

ter rückläufig sein. Auch der private Kon-

sum wird sich etwas beleben, in der zwei-

ten Jahreshälfte gestützt durch das Vor-

ziehen von Käufen aufgrund der avisier-

ten Mehrwertsteueranhebung 2007. Im

Jahresdurchschnitt 2006 dürfte das rea-

le Bruttoinlandsprodukt um 1,7% steigen,

unter Berücksichtigung 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 spürbar

zunehmen. Bei alledem wird sich die La-

ge auf dem Arbeitsmarkt nur zögernd

bessern, in den Wintermonaten wird die

Arbeitslosenzahl voraussichtlich erneut

die Fünf-Millionen-Marke überschreiten.

Die Inflationsrate dürfte mit 1,7% etwas

niedriger sein als in diesem Jahr.«

Tatsächlich ist das reale Bruttoinlandspro-

dukt (BIP) in Deutschland nach ersten An-

gaben des Statistischen Bundesamts2 im

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.

Wolfgang Nierhaus 

Wirtschaftskonjunktur 2006: Prognose und Wirklichkeit

Das ifo Institut beleuchtet seit Jahren kritisch die Güte der eigenen Konjunkturprognosen (vgl.

Nierhaus 2006). Im folgenden Beitrag werden für das abgelaufene Jahr die Gründe für aufgetre-

tene Differenzen zwischen Prognose und Wirklichkeit diskutiert.

1 Im Dezember 2005 war der Geschäftsklimaindex

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 Geschäftslage als auch die Erwartun-

gen gleichermaßen nach oben. Die befragten In-

dustrieunternehmen erhofften sich verstärkte Im-

pulse vom künftigen Exportgeschäft.

2 Die tatsächliche Entwicklung für ein Jahr wird hier

an den ersten Ergebnissen des Statistischen Bun-

desamts für dieses Jahr festgemacht, die Mitte Ja-

nuar des Folgejahrs veröffentlicht werden. Dies ge-

schieht deshalb, weil diese Zahlen dem Informati-

onsstand zum Zeitpunkt der Prognoseerstellung am

besten entsprechen. Zwar zeigen spätere Rechen-

stände ein genaueres Bild der Konjunktur; die Prog-

nose kann sich aber nur auf die bis zum Progno-

setermin veröffentlichten – ungenaueren – Zahlen

stützen. 
3 Im Jahr 2006 standen zwei Arbeitstage mehr zur

Verfügung als im Jahr 2005.
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Im Verlauf des Jahres hatte die gesamtwirtschaftliche Pro-

duktion unter – ex ante freilich nicht im Einzelnen prognos-

tizierbaren – Schwankungen außerordentlich kräftig expan-

diert (vgl. Abb. 1); die laufende Jahresrate4 lag pro Quartal

im Schnitt bei 3,3%, was das vom ifo Institut für diesen

Zeitraum veranschlagte Anstiegstempo (+ 2,0%) merklich

übertraf. Die Unterschätzung der Jahreswachstumsrate geht

nicht mit einer Unterschätzung des statistischen Überhangs

für das Jahr 2006 einher. Als statistischer Überhang wird

diejenige jahresdurchschnittliche Wachstumsrate des BIP

bezeichnet, die sich ergäbe, wenn das BIP saison- und ka-

lenderbereinigt im Verlauf eines Jahres auf dem Wert des

vierten Quartals des Vorjahres stagnieren würde.5 Der Über-

hang für 2006 beläuft sich nach aktuellem amtlichen Da-

tenstand auf 0,5%; in der ifo-Dezemberprognose war sogar

noch von einem Überhang in einer Größen-

ordnung von 0,7% ausgegangen worden.

Der Prognosefehler ist damit allein durch ei-

ne zu schwach eingeschätzte Dynamik im

Verlauf des Jahres 2006 zu erklären. 

Zu der Unterschätzung der konjunkturellen

Auftriebskräfte hat einmal beigetragen, dass

das Zusammenwirken von gesamtwirt-

schaftlichen Multiplikator-/Akzeleratorpro-

zessen quantitativ nicht exakt prognostizier-

bar ist. Die Dynamik einer sich selbst ver-

stärkenden Aufwärtsbewegung ist schon al-

lein deshalb nur schwer zu einzuschätzen,

weil es keine gesicherten Gesetzmäßigkei-

ten gibt, wann und in welchem Ausmaß Wirt-

schaftsbereiche, die nicht Zyklusmacher

sind, vom Aufschwung erfasst werden, und

wie schnell der üblicherweise konjunkturell

nachlaufende Arbeitsmarkt anspringt. Er-

schwerend kam aber dieses Mal hinzu, dass

die zum Zeitpunkt der ifo-Prognose (Dezem-

ber 2005) verfügbare Datenlage eine etwas

langsamere Gangart der Konjunktur im Ver-

gleich zu den im Januar 2007 vorgelegten

Ergebnissen nahe gelegt hatte. Dies gilt erst

recht im Vergleich zum amtlichen Daten-

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-

über dem Jahresendquartal 2005 schwächer als vom ifo

Institut im Dezember geschätzt ausgefallen.6 Von daher wä-

re im vergangenen Frühsommer eine Revision der jahres-

durchschnittlichen BIP-Wachstumsprognose für 2006 nach
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Abb. 1

Abb. 2

4 Die laufende Jahresrate gibt an, wie groß die Verände-

rung des saison- und kalenderbereinigten BIP inner-

halb eines Jahres sein würde, wenn das in einem Quar-

tal gegenüber dem Vorquartal beobachtete Wachs-

tumstempo während eines ganzen Jahres anhielte. 
5 Formal ergibt sich der statistische Überhang als pro-

zentuale Differenz zwischen dem Vorjahresendwert des

BIP und dem dazugehörenden Jahresdurchschnitts-

wert (vgl. Nierhaus 1999, 16 f.).

6 Zusätzlich wurde die Wachstumsrate des realen BIP für das Jahr 2005

von 0,9 auf 1,0% angehoben.
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unten denkbar gewesen, wofür z.B. auch der damalige kräf-

tige Rückgang der Aktienkurse gesprochen hätte. Das ifo

Institut hat dann aber die BIP-Prognose für 2006, die bei der

ifo Mitgliederversammlung im Juni vorgelegt wurde, nicht

zuletzt aufgrund der außerordentlich guten Ergebnisse des

ifo Konjunkturtests für das verarbeitende Gewerbe7, 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-Dezemberschätzung aber eine deutlich

höhere 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 zunächst vorgelegten laufen-

den BIP-Veränderungsraten für das vierte Quartal 2005 und

das erste Quartal 2006 nach oben, was c.p. die jahresdurch-

schnittliche BIP-Rate aufgrund des nunmehr deutlich hö-

heren Überhangs um 0,5 Prozentpunkte steigen ließ. Mit an-

deren Worten: Wäre bei der ifo-Prognose im Juni 2006 der

amtliche Rechenstand vom August (statt vom Mai) für die

beiden oben genannten Quartale berücksichtigt worden, so

hätte sich die damals geschätzte jahresdurchschnittlich BIP-

Rate für 2006 rein rechnerisch, d.h. ohne ergänzende Kor-

rektur der konjunkturellen Dynamik im Prognosezeitraum,

nicht auf 1,8%, sondern auf 2,3% belaufen, was nahezu

dem im Januar 2007 veröffentlichten amtlichen Endergeb-

nis entsprochen hätte (vgl. Kasten). 

Der Prognosefehler bei der jahresdurchschnittlichen Wachs-

tumsrate für das reale Bruttoinlandsprodukt kann auch über

die Schätzfehler bei den einzelnen BIP-Verwendungskom-

ponenten erklärt werden (vgl. Tabelle). Die Binnennachfra-

ge entwickelte sich 2006, anders als in den Vorjahren, recht

kräftig. Im Jahresdurchschnitt hat sie um 1,8% zugenom-

men, das ist der stärkste 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-

mäß gestiegen, und zwar um 0,6%. Dies ist sogar noch et-

was mehr als im Dezember 2005 veranschlagt worden war

(+ 0,3%). Maßgeblich für diese Unterschätzung war jedoch

nicht eine Fehleinschätzung der Spartätigkeit; mit einem

leichten Rückgang der Sparquote war im Dezember 2005

durchaus gerechnet worden. Ausschlaggebend war viel-

mehr der in dieser Größenordnung nicht vorhergesehene

Anstieg der real verfügbaren Einkommen. Dies lag jedoch

allein am konjunkturell bedingt kräftigeren Zuwachs der Ein-

kommen aus unternehmerischer Tätigkeit einschließlich der

per saldo empfangenen Vermögenseinkommen. Dagegen

sind die Nettoarbeitseinkommen erwartungsgemäß real ge-

sunken, und zwar im prognostizierten Ausmaß (– 1%). Zwar
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Kasten 
Prognosekorrekturen durch VGR-Revisionen  

Nachträgliche Revisionen bereits veröffentlichter Ergebnisse der Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnung können die numerische 
Ausgangsbasis einer Konjunkturprognose und damit das Prognoseergebnis erheblich beeinflussen. Maßgeblich hierfür ist, dass 
die jahresdurchschnittliche 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
Änderung der Jahressummen des vierteljährlichen BIP: JDT = (BIPt +...+ BIPt+3)/(BIPt–4 +...+ BIPt–1)•100 – 100. Die laufende Quar-
talsrate (= Qt ) beschreibt die Änderung des saison- und kalenderbereinigten Bruttoinlandsprodukts von Quartal t – 1 zu Quartal t:  
Qt = BIPt/BIPt–1•100 – 100. Dann gilt, dass sich die jahresdurchschnittliche Wachstumsrate JDT approximativ (d.h. ohne Berück-
sichtigung von Joint Effekten u.Ä.) als gewogener Durchschnitt von Quartalsraten Qt darstellen lässta) :

JDT  0,25Qt-3 + 0,5Qt-2 + 0,75Qt-1 + Qt + 0,75Qt+1 + 0,5Qt+2 + 0,25Qt+3 

Die einzelnen Quartalsraten gehen mit unterschiedlicher Gewichtung in die Jahresdurchschnittsrate ein: Das höchste (auf Eins 
normierte) Gewicht wird dem ersten Quartal im laufenden Jahr (im Beispiel die Rate Qt) 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 ähnelt damit einer Dreiecksverteilung. Revisionen der amtlichen Ergebnisse für 
das Jahresendquartal und/oder für die beiden ersten Quartale im Berichtsjahr wirken sich in der jahresdurchschnittlichen Wachs-
tumsrate aufgrund ihres großen Gewichts besonders deutlich aus.b)

Im August 2006 wurden im Zuge der laufenden VGR-Revision u.a. die laufenden Quartalsraten für 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 führt diese Datenrevision 
nach obiger Formel zu einer Erhöhung der jahresdurchschnittlichen Veränderungsrate des realen Bruttoinlandsprodukts im Jahr 
2006 um insgesamt 0,5 Prozentpunkte (= 0,75  0,3 + 0,3). Der numerische Einfluss der übrigen Datenrevisionen ist bei dieser 
Beispielsrechnung nicht berücksichtigt worden.  

a) 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 berücksichtigt 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 
jener der saison- und kalenderbereinigten Reihe geringfügig abweichen kann. 
b) Für den Spezialfall Qt = Qt+1 = Qt+2 = Qt+3 = 0 folgt aus der angegebenen Formel approximativ der statistische Überhang. 

7 Im Juni 2006 hatte der ifo Geschäftsklimaindex in der Industrie einen neu-

en temporären Höchststand erreicht. Zum siebten Mal in Folge hatten sich

die Urteile zur aktuellen Lage der befragten Unternehmen gebessert, auch

die Geschäftsaussichten für die nächsten sechs Monate waren günstiger

als im Vormonat beurteilt worden. Den Testergebnissen zufolge hatte die

Nachfrage spürbar angezogen, und die Auftragsbestände waren merk-

lich gestiegen.
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fiel die Anhebung der tariflichen Stundenlöhne 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 Beschäftigung aufgrund der besseren guten Kon-

junktur noch etwas stärker als vorhergesehen. Auch der

deutliche Rückgang der realen monetären Sozialleistungen

war richtig prognostiziert worden. Die gesetzlichen Alters-

bezüge waren zum dritten Mal in Folge nicht angehoben

worden; auch waren die Leistungen beim Arbeitslosengeld

I infolge sinkender Empfängerzahlen außerordentlich kräf-

tig zurückgegangen. 

Die Entwicklung des öffentlichen Konsums im Jahr 2006 ist

hingegen unzutreffend eingeschätzt 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 spürba-

ren Beschleunigung des Ausgabenzuwachses gekommen

sein. Insgesamt ist der reale öffentliche Konsum im abge-

laufenen Jahr um 1,7% gestiegen; im Dezember 2005 war

hingegen noch von einem Rückgang um 0,3% ausgegan-

gen worden. Erfahrungsgemäß kommt es aber gerade bei

diesem Verwendungsaggregat immer wieder zu größeren

nachträglichen Datenrevisionen durch das Statistische Bun-

desamt.8

Der seit dem Jahr 2004 zu beobachtende Aufschwung der

Ausrüstungsinvestitionen hat sich im Jahr 2006 erwartungs-

gemäß fortgesetzt. Die deutlich steigende Auslastung des

Kapitalstocks generierte einen beträchtlichen Erweiterungs-

bedarf, der der Investitionstätigkeit zusätzlichen Schub ver-

lieh. Auch die seit Anfang 2006 geltende Verbesserung der

Abschreibungsbedingungen für bewegliche Anlagegüter, die

einer Absenkung der Kapitalnutzungskosten gleichkommt,

begünstigte wie vorhergesehen das Investitionsklima. Ins-

gesamt sind die Ausrüstungsinvestitionen mit einer jahres-

durchschnittlichen Zuwachsrate von 7,3% gestiegen, das

ist sogar noch etwas mehr als im Dezember 2005 voraus-

geschätzt: + 6,0%). Der Anstieg der Bauinvestitionen ist noch

etwas deutlicher unterschätzt worden. Im Durchschnitt al-

ler Bausparten ergab sich ein Plus von 3,6%; im Dezember
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Prognosen und Prognosefehler für das Jahr 2006 

Verwendung des Bruttoinlandsprodukts
a)

ifo-Dezemberprognose 2005 Statistisches Bundesamt Prognosefehler für 2006 

 Prognosewerte für 2006 Istwerte für 2006b)  Differenz der Wachstumsraten 
bzw. -beiträge 

 Veränderung 
in % gegen-

über dem 
Vorjahr 

Wachstums-
beitrag in  

%-Punktenc)

Veränderung
in % gegen-

über dem 
Vorjahr 

Wachstums-
beitrag in  

%-Punktenc)

Spalte (3) 
abzüglich 
Spalte (1) 

Spalte (4) 
abzüglich 
Spalte (2) 

 (1) (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 

Ausrüstungen  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 

Vorratsverän-
derungen – 0,1 – 0,1 – 0,0 

Außenbeitrag – 0,9 – 0,7 – – 0,2 

Ausfuhr 7,4 3,0 12,4 5,0 5,0 2,0 

Einfuhr 6,0 – 2,1 12,1 – 4,3 6,1 – 2,2 

Bruttoinlands-
produkt 1,7 1,7 2,5 2,5 0,8 0,8 

a) In Preisen des Vorjahres. – b) Erste Ergebnisse der Inlandsproduktsberechnung (Januar 2007). – c) Beiträge 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 für das Bruttoinlandsprodukt: Verände-
rung gegenüber Vorjahr in %. 

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts. 

8 So lauteten zum Zeitpunkt der Erstellung der ifo-Dezemberprognose 2005

die Vorjahresraten für den realen Staatskonsum für 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 veröffentlichten Quartalsergebnisse 2006 dürften inzwi-

schen deutlich überarbeitet worden sein, denn nach den im 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 für das gesamte Jahr

2006 in Höhe von 1,7%. 
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2005 war die Zuwachsrate auf + 0,4% veranschlagt wor-

den. Ausschlaggebend für die deutlich bessere Entwicklung

waren die positiven Ergebnisse beim quantitativ dominieren-

den Wohnungsbau (+ 3,6%) bzw. Wirtschaftsbau (+ 4,7%).

Auch schlug im späteren Verlauf des Jahres 2006 die au-

ßergewöhnlich milde Witterung als zusätzliches 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

vorausgeschätzt bei 0,1 Prozentpunkten. 

Die Dynamik im Außenhandel fiel im Jahr 2006 noch deut-

lich höher aus als ursprünglich eingeschätzt: Die Ausfuhr

wurde durch die weltweit robuste Nachfrage nach deutschen

Exportgütern und die enorme Wettbewerbsfähigkeit der

deutschen Unternehmen beflügelt; dies gilt insbesondere

für die Lieferungen in die europäischen Nachbarstaaten.

Auch bei der Einfuhr spielte die gute Wirtschaftsverfassung

in Europa eine große Rolle. Aufgrund der intraindustriellen

Verflechtung erhöhte sich insbesondere der Import von Vor-

leistungs- und Investitionsgütern. Insgesamt belief sich der

Exportzuwachs im Jahresergebnis 2006 auf 12,4% (ifo-

Dezemberschätzung 2005: + 7,4%). Da die Anstiegsrate der

Einfuhr mit + 12,1% nahe zu gleich groß ausfiel (ifo-Dezem-

berschätzung: + 6,0%), steuerte der Außenbeitrag mit

0,7 Prozentpunkten per saldo ein etwas geringeres Plus zum

Wirtschaftswachstum bei, als ursprünglich geschätzt wor-

den war (+ 0,9 Prozentpunkte).

Auf dem Arbeitsmarkt hat sich die Lage im Gefolge der

günstigen konjunkturellen Entwicklung merklich aufgehellt:

Die Zahl der Erwerbstätigen (nach dem Inlandskonzept)

ist im Verlauf des vergangenen Jahres saisonbereinigt spür-

bar gestiegen; gegenüber 2005 ergab sich im Jahresdurch-

schnitt ein Plus von 0,7%; das ist geringfügig mehr als vom

ifo Institut im Dezember 2005 geschätzt worden war

(+ 0,6%). Auch die sozialversicherungspflichtige Beschäf-

tigung nahm erstmals wieder zu, und das sogar noch deut-

lich stärker als erwartet. Im Juni 2006 waren 26,35 Mill. Ar-

beitnehmer sozialversicherungspflichtig beschäftigt, das

sind 0,7% mehr als vor einem Jahr. In den fünf Jahren zu-

vor hatte sich die Zahl der sozialversicherungspflichtig Be-

schäftigten um insgesamt 1,65 Millionen verringert. Die

durch Arbeitsmarktpolitik geförderte Erwerbstätigkeit hat

sich im Jahr 2006 leicht erhöht; ausschlaggebend dafür

waren die Arbeitsgelegenheiten, die in der Variante der

Mehraufwandsentschädigung im Jahresdurchschnitt um

60 000 auf 277 000 zugenommen haben. Während die

Förderung von Selbständigen nach der starken Zunahme

im Zeitraum 2003 bis 2005 im vergangenen Jahr rückläu-

fig war (um insgesamt – 24 000 auf 299 000), hat die För-

derung sozialversicherungspflichtiger Beschäftigung durch

Beschäftigung schaffende Maßnahmen nahezu stagniert

und bei beschäftigungsbegleitenden Hilfen etwas zuge-

nommen (– 2 000 auf 68 000 bzw. + 17 000 auf 110 000)

(vgl. Bundesagentur für 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 demgegenüber noch deutlich skeptischer ge-

wesen; hier war im Vorjahresvergleich nur mit einem Sinken

der Arbeitslosigkeit in einer Größenordnung von 150 000

gerechnet worden. Im deutlichen Rückgang der Arbeitslo-

sigkeit spiegelt sich vor allem der konjunkturell bedingte Auf-

bau sozialversicherungspflichtiger Beschäftigung wider. Zu-

dem ist die Entwicklung in den Herbstmonaten von der au-

ßerordentlich milden Witterung begünstigt worden. Der Ein-

satz der arbeitsmarktpolitischen Instrumente hat den Rück-

gang der Arbeitslosigkeit im abgelaufenen Jahr noch etwas

verstärkt. Insgesamt ist die Teilnehmerzahl in arbeitsmarkt-

politischen Maßnahmen, 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 stärkeren Inanspruchnahme der vorruhestandsähnli-

chen Regelung des § 428 SGB III (vgl. Bundesagentur für

Arbeit 2006, 12).

Die Entwicklung der Lebenshaltungskosten wurde im Jahr

2006 von der Entwicklung der Preise für Haushaltsenergie

und Kraftstoffe dominiert; anders als in den beiden Vorjah-

ren spielten administrierte Preiserhöhungen diesmal keine

größere Rolle. In der ersten Jahreshälfte hatte sich die Infla-

tionsrate im Gefolge des damaligen Höhenflugs der Rohöl-

notierungen um die 2%-Marke bewegt; im September er-

reichte sie – der Ölpreis 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-

mäßig größerem Ausmaß zu vorweggenommenen Preiser-

höhungen gekommen. 

Fazit

Die Prognosebilanz des ifo Instituts kann sich für 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 Stärke des Konjunkturaufschwungs wur-

de dagegen merklich unterschätzt. 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 üblichen (zumindest partiel-

len) Fehlerausgleich führte, sondern eine Fehlerkumulation

bewirkte. Konsekutiv zu der zu gering veranschlagten Dy-

namik der gesamtwirtschaftlichen Produktion wurde auch

die positive Arbeitsmarktentwicklung unterschätzt. Exakt ist

schließlich der jahresdurchschnittliche Anstieg der Verbrau-

cherpreise prognostiziert worden.

Bei nachträglichen Prognoseevaluationen sollte jedoch nicht

übersehen werden, dass sich der Datenkranz aufgrund von

zwischenzeitlich stattgefundenen Revisionen der amtlichen

Statistik in aller Regel anders darstellt als bei der Prognose-

erstellung. Nachträgliche Änderungen des höherfrequenten

monatlichen bzw. vierteljährlichen Zahlenmaterials seitens

der Statistischen Ämter können allein aufgrund von Über-

hangseffekten nicht unbeträchtliche Korrekturen an den jah-

resdurchschnittlichen Wachstumsprognosen auslösen. Zu-

dem ist die Datenlage oftmals unübersichtlich, nicht alle

gewichtigen Konjunkturindikatoren gehen in die gleiche Rich-

tung.9 Bei unterschiedlichen Signalen über den weiteren

Konjunkturverlauf bleibt es letztlich der Erfahrung des Prog-

nostikers überlassen, 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. Schließlich braucht es geraume Zeit, bis Ände-

rungen im Wirtschaftsgeschehen als nachhaltiges Ereignis

(und nicht nur als temporäres Phänomen) klassifiziert wer-

den können (vgl. Krane 2003).

Schließlich sind Konjunkturprognosen immer in beträcht-

lichem Ausmaß mit Unsicherheit behaftet, was durch die

Angabe von Prognoseintervallen sichtbar gemacht wer-

den könnte, in die die üblichen Punktschätzungen als Mit-

telwert eingebettet sind. Allerdings nehmen die Intervall-

grenzen, die aus Schätzfehlern 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 beträgt die Spanne für

ein Prognoseintervall, das mit 95%iger Sicherheit die jah-

resdurchschnittliche Veränderungsrate des realen BIP im

kommenden Jahr abdeckt, derzeit bei knapp ± 2 Prozent-

punkten (vgl. Nierhaus 2006, 42 f.). Für die meisten Prog-

nosekonsumenten käme eine derart unscharfe Schätzung

wohl kaum in Frage. 

Trotz aller Schwächen sind und bleiben Konjunkturprogno-

sen für die Orientierung der Entscheidungsträger von Wirt-

schaft und Politik unentbehrlich. Freilich lässt sich das Wirt-

schaftsgeschehen aufgrund der sich ändernden Rahmen-

bedingungen sowie des ständigen und teilweise sehr schnel-

len Wandels, dem wirtschaftliches Verhalten unterliegt, trotz

der ständigen Weiterentwicklung des prognostischen Instru-

mentariums und der Verbreiterung der statistischen Daten-

basis nicht exakt vorausschätzen. Niemand hat originäres

Zukunftswissen. Wissenschaftlich fundierte Konjunkturprog-

nosen sind denn auch keine Prophezeiungen, sondern be-

dingte Wahrscheinlichkeitsaussagen. Sie beseitigen nicht

die Unsicherheit über die Zukunft, sie tragen aber dazu bei,

die Unsicherheit zu verringern.
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9 So hatten sich 2006 die ZEW-Konjunkturerwartungen für Deutschland,

anders als das ifo Geschäftsklima, nahezu das ganze Jahr hindurch stark

eingetrübt. Erst im 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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Von der Festpreisbasis zur 
Vorjahrespreisbasis: Warum 
der Wechsel?

Der wichtigste Indikator für 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 ausschließlich an der 

Bewegung der Realgrößen, d.h. an der

Veränderung der Gütervolumina. 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(i,t)P(i,t)/	i 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

	 i Q(i,0)P(i,0) einer Basisperiode 0 in

Beziehung setzt2, durch geeignete De-

flationierung (d.h. Division) mit einem

Preisindex in einen Mengenindex zu

überführen, 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

Verknüpfung mit dem Basiszeitraum di-

rekt (d.h. nur unter Verwendung von Da-

ten der Perioden 0 und t) oder indirekt

(d.h. durch Verkettung von Daten aus

Teilperioden des Zeitintervalls 0 bis t)

geschieht.

In Deutschland wurde die Entwicklung des

realen Bruttoinlandsprodukts bisher an

Hand eines Laspeyres-Mengenindex (LM)

nachgewiesen:

(1) LM(t,0) = 	i Q(i,t)P(i,0)/	i Q(i,0)P(i,0)

LM zeigt die längerfristige Änderung der

Volumina gegenüber der Basisperiode 0

auf. Äquivalent ließ sich LM 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,0)Q(i,0)/	i P(i,0)Q(i,0) im Basis-

jahr entsprachen (»fixed-weighted« In-

dex).3 Das reale Bruttoinlandsprodukt als

Niveaugröße erhielt man im bisherigen

System durch Multiplikation des Mengen-

index LM(t,0) mit den nominalen Ausga-

ben 	iQ(i,0)P(i,0) im Basisjahr 0:

(2) BIPreal(t) = LM(t,0) x 	i Q(i,0)P(i,0) 

= 	iQ(i,t)P(i,0)

Das reale BIP für ein bestimmtes Berichts-

jahr t ergab sich demnach als Summe aus

Statistik: Konsequenzen für die Konjunkturanalyse

Wolfgang Nierhaus

Zur Einführung der Vorjahrespreisbasis in der deutschen

Das reale Bruttoinlandsprodukt (BIP) ist der wichtigste Indikator für 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

großen VGR-Revision in diesem Frühjahr bei der BIP-Schätzung nun das Konzept der Vorjahres-

preisbasis eingeführt.1 Der folgende Beitrag informiert zunächst über das neue Rechenverfah-

ren und den Grund des Systemwechsels (vgl. Nierhaus 2004a; 2004b). Danach wird auf einige

Konsequenzen der neuen Volumenrechnung für die Konjunkturdiagnose und -prognose einge-

gangen.

1 Rechtlicher Anlass für die Einführung 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 Grundsätze zur Preis- und Volumenmessung).

Dieser Rechtsakt schreibt in Grundsatz 3 vor: »Die

auf der elementaren Aggregationsebene abgelei-

teten Volumenmaße werden mit Gewichten aggre-

giert, die aus dem Vorjahr abgeleitet werden« (Sta-

tistisches Bundesamt 2003, 3).
2 Mit Q(i, t) wird hier die im Jahr t umgesetzte Menge

eines Gutesi (i = 1, 2,..., n) bezeichnet, mit P(i, t) der

dazugehörende Produktpreis. 
3 Es gilt:

LM = 	i Q(i,t)P(i,0)/	i Q(i,0)P(i,0) = 	i Q(i,t)/Q(i,0) x g(i,0),

wobei Q(i,t)/Q(i,0) die Mengenmesszahl für Gut i ist

und g(i,0) = P(i,0)Q(i,0)/	i P(i,0)Q(i,0) der Anteil der

Ausgaben für Gut i an den Gesamtausgaben im Ba-

sisjahr 0 darstellt (vgl. Young 1992).
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(i= 1,…, n) Volumina Q(i,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 Gültigkeit verlieren konnten. Das Ausmaß der Verzer-

rung war umso größer, je deutlicher sich die Preis- und Men-

genrelationen5 zwischenzeitlich geändert hatten (»Substi-

tution Bias«, vgl. Kasten 1). Das Statistische Bundesamt hat

bisher derartig methodisch bedingte Mängel beim Nachweis

des realen BIP auf Festpreisbasis dadurch reduziert, dass

es das Basisjahr (derzeit noch das Jahr 1995) relativ häu-

fig, und zwar in einem Fünf-Jahres-Rhythmus, aktualisier-

te. Das Vorzeichen hierdurch bedingter Revisionen der rea-

len Entwicklung war in den deutschen VGR nicht eindeutig,

das Ausmaß fiel (mit Ausnahme der Ergebnisse für Ost-

deutschland in den ersten Jahren nach der Wiedervereini-

gung) insgesamt vergleichsweise gering aus. 

Nachträgliche Revisionen der historischen Entwicklung rea-

ler Aggregate lassen sich jedoch bei einer zeitnäheren Vo-

lumenrechnung vermeiden. Sowohl das 1993 revidierte Sys-

tem of National Accounts als auch das Europäische System

Volkswirtschaftlicher Gesamtrechnungen (ESVG1995) emp-

fehlen denn auch, zur Messung der kurzfristigen jährlichen
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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 für Konsumgüter und für Investitionsgüter. In der Modellrechnung ändert sich die Preisstruktur
dahingehend, dass die Preise für Konsumgüter von Periode zu Periode steigen, während die Preise für Investitionsgüter

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). Maßgeblich hierfür ist, dass die Investitionsgütervolumina 

(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 jährlichen Veränderungsraten fallen dadurch nun kleiner aus. Offensichtlich hängt die
BIP-Entwicklung bei der Festpreismethode von der Wahl des Basisjahres ab, wobei das Wachstum für Perioden nach dem
jeweiligen Basisjahr aufgrund des „Substitution Bias“ in aller Regel überschätzt und für Perioden vor dem Basisjahr unterschätzt 

wird.

Modellrechnung 1

4 Konkret wurde das BIP in konstanten Preisen vom Statistischen Bundes-

amt derart ermittelt, dass auf möglichst niedrigem Aggregationsniveau die

Wertangaben eines Jahres t für einzelne Gütergruppen 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) = 	i P(i,t)Q(i,t)/	i P(i,0)Q(i,t) folgte implizit

aus der Division des nominalen BIP durch das so ermittelte reale BIP.

5 Hierzu ein Beispiel: Sachgüter und Dienstleistungen, die überdurchschnitt-

lich nachgefragt werden, haben üblicherweise Preise, die unterdurchschnitt-

lich steigen oder sogar sinken. Bei einer Aktualisierung der Preisbasis nimmt

deshalb das Indexgewicht dieser Güter ab, was dazu führt, dass das rea-

le BIP auf neuer Preisbasis im Vergleich zur alten Preisbasis langsamer

steigt. Das Problem deutlich veränderter Preis- und Mengenrelationen in

den deutschen VGR wurde bei EDV-Gütern (z.B. Personal Computer) vi-

rulent; rechentechnisch in jüngster Zeit noch verstärkt durch die Einfüh-

rung hedonischer Indizes zur verbesserten Erfassung von Qualitätsände-

rungen in der Preisstatistik. Die verbesserte Erfassung von Qualitätsstei-

gerungen lässt bei IT-Produkten die Preiskomponente rascher sinken und

– bei gegebenen nominalen Umsätzen – die Mengenkomponente schnel-

ler zunehmen. 

Entwicklung des realen Bruttoinlandsprodukts

Festpreisbasis (mit »Substitution Bias«)

Konsumgüter Investitionsgüter BIP Reales BIP

Mengen Preise Mengen Preise
in

jeweiligen
Preisen

in
Preisen

von 2000

Laspeyres-
Mengenindex
(2000=100)

in
Preisen

von 2003

Laspeyres-
Mengenindex
(2003=100)

Laspeyres-
Mengenindex

a)

(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 3,5 814,7 832,0 104,0 791,1 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 2,7 843,3 896,0 112,0 843,3 100,0 110,2

2004 108,0 6,4 70,0 2,3 852,2 928,0 116,0 869,4 103,1 113,6

Veränderung gegenüber 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 3,3

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

a)
Umbasiert auf das Jahr 2000.

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.
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Änderung der Mengenkomponente des BIP möglichst ak-

tuelle Preisstrukturen zu verwenden. Die längerfristige Än-

derung des realen BIP sollte durch Verkettung der jährlichen

Volumenänderungen berechnet werden. Der Freiheitsgrad

besteht in einem derartigen System nur noch darin, den In-

dextyp für die jährliche Volumensänderung auszuwählen.

Während sich z.B. die USA und Kanada für 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(i,t)P(i,t-1)/	i Q(i,t-1)P(i,t-1)

LM misst die kurzfristige Änderung der Volumina in konstan-

ten Preisen des Vorjahres t-1, das Volumen in Vorjahresprei-

sen 	i Q(i,t)P(i,t-1) wird hierzu durch den Nominalwert des

Vorjahres 	iQ(i,t-1)P(i,t-1) dividiert (Vorjahrespreisbasis).6

Durch fortlaufende Verkettung (d.h. Multiplikation) der ein-

zelnen Indexwerte LM miteinander erhält man einen Ketten-

mengenindex vom Laspeyres-Typ KLM(t,0), der die länger-

fristige Veränderung des realen BIP in einem beliebig ge-

wählten Zeitintervall [0,t] zeigt.7 Der Ausdruck hierfür lautet: 

(4) KLM(t,0) = Πk=1,..,t LM(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 0 wird gleich 100 gesetzt. Die Wahl des Referenz-

jahrs ändert naturgemäß nichts an den 

numerischen Werten der Kettenglieder

LM(t,t-1), es dient – anders als ein Preisba-

sisjahr bei der Festpreismethode – lediglich

als »Referenzpunkt«. Auch im neuen System

kann das reale BIP als Niveaugröße darge-

stellt werden. Die Absolutwerte werden als

verkettete Volumenangaben zum Referenz-

jahr 0 bezeichnet. Formal erhält man ver-

kettete Angaben für das BIP (oder für Teil-

aggregate mit Ausnahme von Saldengrößen

mit wechselnden Vorzeichen wie Vorratsver-

änderungen und Außenbeitrag), indem der

Kettenindex KLM(t,0) mit den Ausgaben

	iQ(i,0)P(i,0) im Referenzjahr multipliziert und

durch 100 dividiert wird: 

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

Die beiden durch die Gleichungen (4) bzw.

(5) definierten Zeitreihen KLM(t,0) bzw. KBIPreal(t) sind natur-

gemäß identisch, was die prozentualen Veränderungsraten

gegenüber dem Vorjahr oder auch anderen Perioden an-

betrifft, da sie sich nur im Skalierungsfaktor 	iQ(i,0)P(i,0) von-

einander unterscheiden. 

Auswirkungen der Revision auf die 
Konjunkturanalyse

Der Vorteil des bisherigen Festpreis-Verfahrens für die Kon-

junkturdiagnose und -prognose bestand zunächst darin,

dass es rechentechnisch einfach gehalten und schlüssig

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 Wertgrößen in jeweiligen Preisen; die Bildung

von realen Summen oder Differenzausdrücken war auf je-

der Aggregationsstufe möglich. Die additive Konsistenz der

bisherigen Volumenrechnung war aus Sicht des Konjunk-

turanalytikers besonders wichtig, weil sich iterativ-analyti-

sche wie auch ökonometrische Prognosen des realen BIP

in aller Regel aus der Aufsummierung separat geschätzter

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 jährliche Aktualisierung der Preisbasis wird ein mögli-

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 –  i fo  Schne l ld ienst  5/2005

21

Abb. 1

6 LM lässt sich auch als gewogener Mittelwert der einzelnen Mengenmess-

zahlen Q(i,t)/Q(i,t-1) darstellen, wobei die Gewichte g(i,t-1) nunmehr den

aktuellen Ausgabenanteilen P(i,t-1)Q(i,t-1)/	i P(i,t-1)Q(i,t-1) aus dem Vor-

jahr t-1 entsprechen.
7 Äquivalent kann der verkettete Laspeyres-Mengenindex KLM dadurch er-

mittelt werden, dass ein Index des nominalen BIP mit Hilfe eines verket-

teten Paasche-Preisindex KPP deflationiert wird. Die Indexformel hierfür

lautet: KPP(t,0) = KPP(t-1,0) x PP(t,t-1) mit KPP(0,0) = 100.
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sind nunmehr unabhängig vom jeweiligen Referenzjahr;

Korrekturen an der Historie realer Aggregate aufgrund ei-

nes Wechsels des Preisbasisjahres entfallen zukünftig. Er-

gänzend 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 Mengenänderungen bestimmt

werden. Auch sind verkettete Volumenwerte – mit Aus-

nahme der Angaben für das Referenzjahr 0 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

für verkettete Zwischenaggregate bzw. für verkettete

räumliche Aggregate (Bund/Länder/EWU-Ebene). Die

Nichtadditivität kommt umso stärker 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

abhängig. Nur im jeweiligen Referenzjahr und im darauf

folgenden Jahr sind die Residuen null (vgl. Modellrech-

nung 3). Für die Konjunkturanalyse hat die additive Inkon-

sistenz beträchtliche Konsequenzen, für die fallweise spe-

zifische Lösungen gefunden werden müssen. Einige An-

sätze sollen hier vorgestellt werden:

• Um dem Problem der Nichtadditivität wenigstens zum

Teil abzuhelfen, wird das Statistische Bundesamt ergän-

zend unverkettete Absolutwerte des realen Bruttoinlands-

produkts (und seiner Komponenten) in Vorjahrespreisen

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 	i=1,..,n Q(i,t-1)P(i,t-1) 

= 	i=1,..,n Q(i,t)P(i,t-1)

Diese Rechenvorschrift generiert eine Sequenz von ad-

ditiv konsistenten Volumina in konstanten Preisen des
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Modellrechnung 2

Modellrechnung 2 zeigt, dass auf Vorjahrespreisbasis der „Substitution Bias“ ausgeschaltet ist; die Veränderungsrate des

realen BIP beträgt im Zeitraum 2000 bis 2004 – unabhängig von der Wahl des Referenzjahrs – stets 14,9%. Die Rückbasierung
des Index (2003 = 100) auf das Jahr 2000 reproduziert folgerichtig den originären Index auf der Basis 2000 (vgl. obere Tabelle,
10. und 7. Spalte). Die Wachstumsrate des realen BIP für das Jahr 2001 ist deckungsgleich dem Ergebnis nach der Fest-

preismethode (in konstanten Preisen des Jahres 2000), während die Wachstumsrate für 2004 mit dem Festpreis-Ergebnis
übereinstimmt, das auf Preisbasis 2003 berechnet wurde. Die verketteten Volumina (zum Referenzjahr 2000 oder 2003, vgl.
obere Tabelle, 6. und 8. Spalte) wurden schließlich durch Fortschreibung der nominalen BIP-Werte der Jahre 2000 bzw. 2003 

mit den entsprechenden verketteten Laspeyres-Mengenindizes generiert.

Entwicklung des realen Bruttoinlandsprodukts

Vorjahrespreisbasis (ohne »Substitution Bias«)

Konsumgüter Investitionsgüter BIP Reales BIP

Mengen Preise Mengen Preise
in

jeweiligen
Preisen

Verkettete
Volumina

Referenzjahr
2000

Verketteter
Laspeyres-

Mengenindex
(2000=100)

Verkettete
Volumina

Referenzjahr
2003

Verketteter
Laspeyres-

Mengenindex
(2003=100)

Verketteter
Laspeyres-

Mengenindex
a)

(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 2,7 843,3 891,3 111,4 843,3 100,0 111,4

2004 108,0 6,4 70 2,3 852,2 918,9 114,9 869,4 103,1 114,9

Veränderung gegenüber 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

a)
Umbasiert auf das Jahr 2000.

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.

8 Für das erste Jahr, das dem Referenzjahr 0 folgt, entspricht der verkette-

te Volumenwert KBIPreal(1) dem in konstanten Preisen des Vorjahres be-

rechneten Volumen 	i Q(i,1) P(i,0).
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Vorjahres. Die Ausdrücke 	i Q(i,t)P(i,t-1) können allerdings

nicht zeitlich miteinander verglichen werden, da die Preis-

basis der einzelnen Elemente von Periode zu Periode

wechselt; der Nachweis von Veränderungsraten ist des-

halb nicht zweckmäßig.9

• Aufgrund der veränderten mathematischen Eigenschaf-

ten der neu berechneten Volumenaggregate sind im

neuen deutschen System Volkswirtschaftlicher Gesamt-
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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-

Mengen Preise Mengen Preise Mengen Preise Mengen Preise
produkt in
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 4,3 104,0 5,9 60,0 3,6 3559,1 

2002 320,0 6,2 190,0 4,6 108,0 5,8 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 5,3 118,0 5,6 100,0 2,5 4040,8 

Konsumausgaben Investitionsausgaben Bruttoinlandsprodukt Residuum
a)

Periode
in

jeweiligen 
Preisen 

Verketteter
Paasche-
Preisindex

(2002 = 100)

Verkettete 
Volumina

(Referenz-
jahr 2002)

in
jeweiligen 
Preisen 

Verketteter
Paasche-
Preisindex

(2002 = 100)

Verkettete 
Volumina

(Referenz-
jahr 2002)

Verketteter
Paasche-
Preisindex

(2002 = 100)

Verkettete 
Volumina

(Referenzjahr
2002)

in %
des

realen
BIP 

2000 2600,0 93,7 2774,5 800,0 108,9 734,6 97,1 3500,9 -8,3 -0,2

2001 2729,5 96,9 2817,2 829,6 104,6 793,4 98,6 3607,9 -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 3932,2 -3,7 -0,1

Referenzjahr 2004

Konsumausgaben Investitionsausgaben Bruttoinlandsprodukt Residuum
a)

Periode
in

jeweiligen 
Preisen 

Verketteter
Paasche-
Preisindex

(2004 = 100)

Verkettete 
Volumina

(Referenz-
jahr 2004)

in
jeweiligen 
Preisen 

Verketteter
Paasche-
Preisindex

(2004 = 100)

Verkettete 
Volumina

(Referenz-
jahr 2004)

Verketteter
Paasche-
Preisindex

(2004 = 100)

Verkettete 
Volumina

(Referenzjahr
2004)

in %
des

realen
BIP 

2000 2600,0 87,9 2959,5 800,0 119,7 668,1 94,5 3597,6 -30,1 -0,8

2001 2729,5 90,8 3005,1 829,6 115,0 721,5 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 -3,5 -0,1

2004 3130,0 100,0 3130,0 910,8 100,0 910,8 100,0 4040,8 0,0 0,0 
a)
 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 Restgrößen (Residuen), die von der
Wahl des Basisjahrs und vom Disaggregationsgrad abhängig sind. Im Beispiel setzt sich das nominale Bruttoinlandsprodukt
vereinfacht aus den Ausgaben für zwei Teilgütergruppen (Konsumgüter und Investitionsgüter) zusammen. Jede Teilgütergruppe

besteht wiederum aus zwei Waren (Konsumgut 1 und Konsumgut 2 bzw. Investitionsgut 1 und Investitionsgut 2). Der Nachweis
der realen Größen (verkettete Volumina) erfolgt zunächst auf Basis des fiktiven Referenzjahres 2002, danach auf Basis des
Jahres 2004. Der Vollständigkeit halber werden auch die Deflatoren für die beiden nominalen Teilaggregate bzw. für das BIP

(verkettete Preisindizes nach Paasche) angegeben.

Wählt man als Referenzzeitraum das Jahr 2002, so ergibt die Summe der realen Konsum- bzw. Investitionsausgaben z.B. für

das Jahr 2000 gerundet einen Wert von 3 509,2 (= 2 774,5 + 734,6), während sich der Betrag für das gesondert berechnete
reale BIP auf 3 500,9 beläuft. Folglich ergibt sich ein Differenzbetrag (Residuum) in Höhe 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 gewählt, so beläuft sich die Summe der realen Konsum-

bzw. Investitionsausgaben im Jahr 2000 nunmehr auf 3 627,6 (= 2 959,5 + 668,1), während das direkt ermittelte reale BIP
3 597,6 beträgt. Der Differenzbetrag hat sich demzufolge auf – 30,1 erhöht (– 0,8% des realen BIP), was zeigt, dass die
Residuen bei Veränderungen der Preisstrukturen mit wachsendem zeitlichem Abstand von der Referenzperiode größer werden.

9 Für t-1 bestimmt sich das reale BIP nach: BIPreal(t-1) = 	iQ(i,t-1)P(i,t-2).
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rechnung viele gewohnte Verknüpfungen nicht mehr

zulässig. So ist die Berechnung von makroökonomi-

schen Quoten (z.B. der Anteil des privaten Konsums

bzw. der Anteil der Investitionen am BIP usw.) sinnvol-

lerweise nur noch nominal, d.h. in laufenden Preisen,

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

sen des jeweiligen Vorjahrs, möglich, da sich nur dann

die jeweiligen Quoten ohne Rest zu 100 aufaddieren

lassen. 

• Infolge der Nichtadditivität verketteter Volumina müs-

sen zudem für die im herkömmlichen Festpreissys-

tem relativ einfach zu berechnenden Wachstumsbei-

träge von Teilaggregaten (privater Konsum, Investitio-

nen usw.) des realen BIP neue Formeln gefunden wer-

den. Der Grundgedanke hierfür ist, dass sich die pro-

zentuale Wachstumsrate des realen Bruttoinlandspro-

dukts LM(t,t-1) x 100-100 als gewogenes Mittel der

Wachstumsraten der (s = 1,.., r) BIP-Komponenten

LM,s(t,t-1) darstellen lässt.10 Die Gewichte Gs(t-1) ent-

sprechen nunmehr aber den Anteilen der nominalen

Komponenten am nominalen BIP des Vorjahrs (nomi-

nale Ausgabenanteile):

(7) [LM(t,t-1)-1] x 100 = 	s=1,..r [LM,s(t,t-1) -1] x Gs(t-1) x 100

Daraus folgt für den gesuchten Wachstumsbeitrag in Pro-

zentpunkten einer beliebigen realen BIP-Komponente s

(vgl. Modellrechnung 4) der Ausdruck (vgl. Tuke 2002, 28):

(8) [LM,s(t,t-1) -1] x Gs(t-1) x 100       s = 1,…, r
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Modellrechnung 4

Entwicklung des realen Bruttoinlandsprodukts 
Vorjahrespreisbasis und Wachstumsbeiträge

Referenzjahr 2002

Konsumausgaben Investitionsausgaben Bruttoinlandsprodukt 

Verketteter
Laspeyres-
Mengen-

index
(2002=100)

Verän-
derung 
gegen 
Vorjahr

in %

Aus-
gaben-

anteil des
Vorjahres

in %

Wachs-
tums-
beitrag 
zum

realen BIP
in %-

Punkten 

Verketteter
Laspeyres-
Mengen-

index
(2002=100)

Verän-
derung 
gegen 
Vorjahr

in %

Aus-
gaben-

anteil des
Vorjahres

in %

Wachs-
tums-
beitrag 
zum

realen BIP
in %-

Punkten 

Verketteter
Laspeyres-
Mengen-

index
(2002=100)

Verän-
derung 
gegen 
Vorjahr
in %

a)

2000 97,1 - - - 86,4 - - - 94,4 -

2001 98,6 1,5 76,5 1,2 93,3 8,0 23,5 1,9 97,3 3,1 

2002 100,0 1,4 76,7 1,1 100,0 7,2 23,3 1,7 100,0 2,8 

2003 101,4 1,4 77,1 1,1 109,1 9,1 22,9 2,1 103,1 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
Laspeyres-
Mengen-

index
(2004=100)

Verän-
derung 
gegen 
Vorjahr

in %

Aus-
gaben-

anteil des
Vorjahres

in %

Wachs-
tums-
beitrag 
zum

realen BIP
in %-

Punkten 

Verketteter
Laspeyres-
Mengen-

index
(2004=100)

Verän-
derung 
gegen 
Vorjahr

in %

Aus-
gaben-

anteil des
Vorjahres

in %

Wachs-
tums-
beitrag 
zum

realen BIP
in %-

Punkten 

Verketteter
Laspeyres-
Mengen-

index
(2004=100)

Verän-
derung 
gegen 
Vorjahr
in %

a)

2000 94,6 - - - 73,4 - - - 89,0 -

2001 96,0 1,5 76,5 1,2 79,2 8,0 23,5 1,9 91,8 3,1 

2002 97,4 1,4 76,7 1,1 84,9 7,2 23,3 1,7 94,3 2,8 

2003 98,7 1,4 77,1 1,1 92,6 9,1 22,9 2,1 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 
a)
 Das Wachstum des realen Bruttoinlandsprodukts ergibt sich aus den Wachstumsbeiträgen 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

Wachstumsbeiträge der BIP-Komponenten (im Beispiel: Konsumausgaben und Investitionsausgaben) aus dem Produkt der
jeweiligen Veränderungsraten und den nominalen Ausgabenanteilen (des Vorjahres) errechnen lassen. Wie die Veränderungs-
raten sind auch die numerischen Werte der Wachstumsbeiträge unabhängig von der Wahl des Referenzjahrs.

10 Der Einfachheit halber werden bei dieser Beweisskizze die Vorratsinves-

titionen den Bruttoanlageinvestitionen zugeschlagen, für die sich auf der

Verwendungsseite des BIP ein verketteter Laspeyres-Mengenindex kons-

truieren lässt. Auf der Entstehungsseite gilt der Gedankengang exakt für

die Aggregate der Bruttowertschöpfung.
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Für das unmittelbar einem Referenzjahr nachfolgende

Jahr stimmen die nach dieser Formel ermittelten

Wachstumsbeiträge mit den herkömmlichen Ergebnis-

sen des Festpreisansatzes überein, da im Referenzjahr

die nominalen Ausgabenanteile mit den realen iden-

tisch sind.

• Formel (7) kann man naturgemäß auch zur Berechnung

von Veränderungsraten beliebiger nutzerdefinierter Zwi-

schenaggregate verwenden, für die vom Statistischen

Bundesamt keine gesonderten verketteten Ergebnisse

auswiesen werden. Die Veränderungsrate LM,(A+B)(t,t-1)

eines beliebigen realen Aggregats (A+B)real im Jahr t er-

gibt sich demzufolge aus den Änderungsraten seiner Be-

standteile LM,A bzw. LM,B, gewogen mit den nominalen

Anteilen GA bzw. GB des Vorjahrs t-1: 

LM,(A+B)(t,t-1) = LM,A(t,t-1) x GA(t-1) + LM,B(t,t-1) x GB(t-1)

Die dazugehörenden verketteten Volumenangaben

(A+B)real(t) erhält man aus der (sukzessiven) Multiplikati-

on, d.h. Verkettung der Veränderungsraten LM,(A+B)(t,t-1)

mit dem Nominalwert des Summenaggregats A(0) + B(0)

im Referenzjahr 0 (vgl. Whelan 2000):

(A+B)real(t) = Πk=1,..,t LM,A+B(k,k-1) x [A(0) + B(0)]

• Mit Hilfe der nominalen Ausgabenanteile des Vorjah-

res lassen sich schließlich disaggregierte 1-Schritt

Prognosen für die Wachstumsrate des realen Brutto-

inlandsprodukts (unter Einschluss einer impliziten

Schätzung 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 veröffentlicht wer-

den, können bereits vorhandene Prognosen von Ver-

änderungsraten realer Teilkomponenten zumindest für

das laufende Jahr t mit Hilfe der nominalen Vorjahres-

anteile ohne Aggregationsfehler zur Veränderungsra-

te des realen BIP zusammengewichtet werden. Die

Schätzung 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 über die

nominalen Ausgabenanteile (aus dem Jahr t-1) hoch-

geschätzten realen BIP. Für eine entsprechende BIP-

Prognose für das Folgejahr t+1 erfordert dieser Ansatz

allerdings eine ergänzende Schätzung der nominalen

Ausgabenanteile im Jahr t. In aller Regel dürfte des-

halb ein zusätzlicher Aggregationsfehler bei der Prog-

nose des BIP für das Jahres t+1 nicht zu vermeiden

sein, selbst wenn die realen Veränderungsraten der

einzelnen BIP-Komponenten fehlerlos prognostiziert

worden wären. Andere denkbare Ansatze zur disag-

gregierten Prognose des realen BIP bestünden darin,

das Residuum gleich null zu setzen, was freilich nur in

unmittelbarer zeitlichen Nähe zum Referenzjahr zuläs-

sig wäre, oder aber die Zeitreihe der Residuen mit Hil-

fe statistischer Methoden fortzuschreiben.  

Fazit

In diesem Frühjahr wird in den deutschen VGR zur Berech-

nung des realen Wirtschaftswachstums die Methode der

Vorjahrespreisbasis eingeführt, die das bisherige Festpreis-

verfahren ablöst. Der Nachweis von realen Ergebnissen auf

Vorjahrespreisbasis wird sich für das frühere Bundesgebiet

voraussichtlich auf den Zeitraum 1970 bis 1991 erstrecken,

für Gesamtdeutschland erfolgt der Nachweis ab 1991. Un-

mittelbarer rechtlicher Anlass für den Systemwechsel ist

die Kommissionsentscheidung 98/715/EG. Die EU-weiten

Harmonisierungsbemühungen stehen politisch im Zusam-

menhang mit dem Stabilitäts- und Wachstumspakt von
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Kasten: 

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 jährlich wechselnden Gewichten

umgestellt. Die Neuberechnung zeigte, dass das durchschnittliche Wirtschaftswachstum auf Festpreisbasis zwischen 1982 und
1987 um 0,3 Prozentpunkte unterschätzt 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 überschätzt 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 Nähe 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 Rückrechnung reicht gegenwärtig bis zum

früheren Preisbasisjahr 1995. Die bisher veröffentlichten Ergebnisse zeigen, dass auf der bisherigen Festpreisbasis das
Wirtschaftswachstum tendenziell überschätzt wurde. Die jahresdurchschnittliche Wachstumsrate des realen BIP wurde für die
Zeitspanne 1995 bis 2003 um 0,2 Prozentpunkte herunterkorrigiert, sie beläuft sich jetzt nur noch auf 1,1% p.a. Die größte

numerische Abweichung ergab sich für das Jahresergebnis 2003, das dem Ursprungswert nach im Vergleich zur früheren
Festpreisbasis nunmehr mit 1,4% um 1,1 Prozentpunkte niedriger ausfällt (vgl. Abb. 3).
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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 turnusmäßigen Wechsel des

Basisjahrs aufgrund von negativ korrelierter Preis- und Men-

genveränderungen ergaben (»Substitution Bias«). Sofern

Investoren und Verbraucher auf gestiegene (oder gesun-

kene) Preise mit entgegengesetzten Nach-

frageänderungen reagieren, ist jetzt das ak-

tuelle Wirtschaftswachstum auf Vorjahres-

preisbasis »automatisch« niedriger als auf

Festpreisbasis.

In Deutschland sind bisher die Korrekturen

des Wachstumstempos bei turnusmäßigen

Aktualisierungen der Preisbasis verhältnis-

mäßig klein ausgefallen. Die Neuberech-

nung der Volumina auf der Basis von Vor-

jahrespreisen dürfte von daher kein nen-

nenswert anderes numerisches Bild für die

BIP-Entwicklung mit sich bringen – anders

etwa als in den USA oder in Japan, wo sich

zum Teil beträchtliche Korrekturen in einer

Größenordung bis zu 1 Prozentpunkt er-

gaben (vgl. Kasten). Modellrechnungen, die

das Statistische Bundesamt im Jahr 2001

exemplarisch für den Zeitraum 1991 bis

2000 durchgeführt hat, zeigten für die jähr-

liche Veränderungsrate des realen Brutto-

inlandsprodukts in den Jahren 1999 und

2000 auf der Basis von Vorjahrespreisen

ein um jeweils 1/10 Prozentpunkt niedriges

Wachstumstempo als auf herkömmlicher

Festpreisbasis. In den Jahren 1993 bis

1998 ergab die Modellrechnung keine nu-

merischen Unterschiede; im Jahr 1992

schließlich erhöhte sich die Wachstums-

rate auf Vorjahrespreisbasis im Vergleich

zur Festpreisbasis um 1/10 Prozentpunkt.

Bei den Teilaggregaten des realen BIP er-

gaben sich Rechenzeitraum etwas größe-

re Abweichungen, wobei sich die quanti-

tativ bedeutsamsten Unterschiede in ei-

ner Größenordung von ± 0,3 Prozentpunk-

ten erwartungsgemäß bei den Importen

und den Ausrüstungen zeigten, was sich im deutschen

BIP allerdings weitgehend saldierte (vgl. Mayer 2001,

1037). Aktualisierte Ergebnisse des Statistischen Bundes-

amts aus dem Jahr 2003 liefern für die Entwicklung der

makroökonomischen Aggregate keinen wesentlich ande-

ren empirischen Befund (vgl. Statistisches Bundesamt

2003). Insgesamt zeigen die Modellrechnungen, dass sich

auf neuer Vorjahrespreisbasis für das reale Bruttoinlands-

produkt in Deutschland geringfügig niedrigere jährliche

Veränderungsraten ergeben können (jedenfalls in Jahren

nach der letzten Festpreisbasis 1995).

Der Methodenwechsel hat allerdings erhebliche Konse-

quenzen für die Konjunkturdiagnose und -prognose. Auf-

grund der zeitnahen Gewichtungsschemas erhält die Ana-

lyse nominaler Größen einen höheren Stellenwert, die ad-

ditive Inkonsistenz verketteter Volumina erfordert fallwei-
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Abb. 2

Abb. 3
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se modifizierte Rechengänge. Neue Wege müssen auch

bei der disaggregierten BIP-Prognose beschritten werden.

Dies alles erschwert sicherlich zumindest für einen ge-

wissen Zeitraum die Diagnose und Prognose der konjunk-

turellen Entwicklung. 

Gleichwohl ist der Systemwechsel bei der Volumenmes-

sung richtig und notwendig. Denn mit dem weiteren Vor-

dringen hedonischer Verfahren bei der Erfassung der

Preisentwicklung könnte im bisherigen Festpreissystem

der »Substitution Bias« zukünftig an Gewicht gewinnen.

Außerdem 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.

Übersicht). 
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Übersicht 
Indexformeln in ausgewählten Industrieländern

Land Indexformel für die 
Jahresrechnung

Indexformel für die  
Vierteljahresrechnung

Deutschland Verketteter Laspeyres-
Index (2005)

Verketteter Laspeyres-Index
(2005)

Finnland Verketteter Laspeyres-

Index (2005)

Verketteter Laspeyres-Index

(2005)

Frankreich Verketteter Laspeyres-
Index

Laspeyres-Index

Griechenland Verketteter Laspeyres-
Index

Laspeyres-Index

Großbritannien Verketteter Laspeyres-

Index

Verketteter Laspeyres-Index

Italien Verketteter Laspeyres-

Index (2005)

Verketteter Laspeyres-Index

(2005)

Niederlande Verketteter Laspeyres-
Index

Verketteter Laspeyres-Index

Schweden Verketteter Laspeyres-
Index

Verketteter Laspeyres-Index

Spanien Laspeyres-Index Laspeyres-Index

USA Verketteter Fisher-Index Verketteter Fisher-Index

Kanada Verketteter Fisher-

Index
a)

Verketteter Fisher-Index
a)

Australien Verketteter Laspeyres-
Index

Verketteter Laspeyres-Index

Neuseeland Verketteter Laspeyres-
Index

Verketteter Laspeyres-Index

a)
 Nur für die Verwendungsseite des BIP.

Quelle: Schreyer (2004).
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Frühindikatoren

Da Zahlen für die deutschen Exporte am ak-

tuellen Rand – das gilt insbesondere für

Quartalsdaten1 – nicht unmittelbar zur Ver-

fügung stehen, ist es für den Prognostiker

wichtig, sich ein verlässliches Bild über die

laufende Entwicklung mittels zeitnah verfüg-

barer Indikatoren zu machen. Die Auswahl

der hier dargestellten Frühindikatoren 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 zuverlässig anzeigen. Zum

anderen muss der Indikator zeitnah zur Ver-

fügung stehen, um in der kurzfristigen Be-

trachtung Verwendung zu finden.

Die ausgewählten Frühindikatoren basie-

ren auf schnell verfügbaren 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-

klimaindex2 als Frühindikatoren dargestellt.

Zum anderen stehen die Auftragseingän-

ge aus dem Ausland beim Verarbeitenden

Gewerbe, die vom Statistischen Bundes-

amt erhoben werden, und der Indikator

der preislichen Wettbewerbsfähigkeit der

deutschen Wirtschaft, der von der Deut-

schen Bundesbank ausgewiesen wird, als

weitere Frühindikatoren zur Verfügung. Als

Referenzgröße für die zu beobachtende

Variable wird die Wachstumsrate der rea-

len Warenausfuhr gemäß der Volkswirt-

schaftlichen Gesamtrechnungen (VGR)

zum Vorjahresquartal gewählt. Da auf-

grund der erst vor kurzem durchgeführten

Umstellung der VGR auf die Vorjahres-

preisbasis noch keine weitreichende Rück-

rechnung der Zeitreihen zur Verfügung

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 Einschätzung über die Ge-

schäftslage und über die Geschäftsaus-

sichten ab, unter anderem werden dabei

auch Angaben über die Exporterwartun-

gen gemacht. Die Unternehmen geben

dabei Auskunft, ob sie die Entwicklung

des Exportgeschäfts in den nächsten drei

Monaten als »zunehmend«, »gleich blei-

bend« oder »abnehmend« einstufen. Der

als Saldo aus den Antwortkategorien »zu-

nehmend« und »abnehmend« ermittelte

Wert spiegelt somit die erwartete Verän-

derung des Exportgeschäfts für die

nächsten drei Monate wider und wird da-

her als Frühindikator für die Entwicklung

der deutschen Exporte interpretiert.

Monika Ruschinski

Die Rolle von Frühindikatoren bei Exportprognosen

Makroökonomische Variablen können mittels einer Vielzahl von ökonometrischen Verfahren prog-

nostiziert werden. Dazu zählen z.B. strukturelle Zeitreihenmodelle, univariate Schätzansätze,

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

chungsmodellen. Bei Exportprognosen hat sich gezeigt, dass die Berücksichtigung von zusätzli-

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

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

schäfts Anwendung finden können. Dabei werden die Charakteristika der Zeitreihen wie Erhe-

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

Eigenschaften der Zeitreihen als Frühindikatoren für die Exportentwicklung eingegangen. Außer-

dem werden ökonometrische Schätzansätze vorgestellt, die es ermöglichen, mittels dieser Früh-

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

1 Gesamtwirtschaftliche Prognosen werden vorwie-

gend im Rahmen der Volkswirtschaftlichen Gesamt-

rechnungen vorgenommen, so dass eine gängige

Prognosevariable die reale Warenausfuhr nach Ab-

grenzung der VGR ist.
2 Der Exportklimaindex wird regelmäßig von der Zeit-

schrift »Wirtschaftswoche« veröffentlicht.

3 Die hier dargestellten statistischen Ergebnisse un-

terscheiden sich nur geringfügig von früheren Be-

rechnungen mittels VGR-Daten mit Festpreisba-

sis von 1995.
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Dieser Frühindikator gibt die Einschätzung

der deutschen Unternehmer wieder, d.h. die

Treffsicherheit des Indikators hängt insbe-

sondere vom Vermögen der Exporteure ab,

die Entwicklung ihres Exportgeschäfts un-

ter Kenntnis ihrer eigenen Exportanstrengun-

gen sowie wichtiger Rahmendaten wie

Wechselkurse und Preise zu prognostizie-

ren. Die Exporterwartungen sind die am

schnellsten verfügbaren Daten, da sie noch

im laufenden Monat zur Verfügung stehen.

Aus den monatlichen Werten werden Quar-

talsdurchschnitte gebildet, um sie der vier-

teljährlichen Erhebungsfrequenz der VGR an-

zupassen. Für die graphische Darstellung

werden beide Zeitreihen, d.h. auch die

Wachstumsraten der Exporte zum Vorjah-

resquartal, mittels gleitender Durchschnitte

über die letzten vier Quartale geglättet. In Abbildung 1 misst

die linke Skala die Wachstumsraten der realen Warenaus-

fuhr, während die rechte Skala die Salden der Exporterwar-

tungen angibt. Abgesehen von der Rezession 1993 waren

die Wachstumsraten der deutschen Ausfuhr ausschließlich

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 häufig im gleichen Quartal – ebenfalls zu-

verlässig angezeigt. Am aktuellen Rand weisen die Export-

erwartungen auf eine Abschwächung des Exportwachs-

tums hin.

Die Auftragseingänge aus dem Ausland beim 
Verarbeitenden Gewerbe

Die vom Statistischen Bundesamt ausgewiesenen Auf-

tragseingänge aus dem Ausland beim Verarbeitenden Ge-

werbe stellen ein unmittelbares Maß für 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 Verzögerung von einigen Wochen

und Monaten einhergehen. Bei Großaufträgen mit spezifi-

scher Produkterstellung ist sogar mit einer längeren Zeit-

spanne bis zur Exportwirksamkeit zu rechnen. Der Indika-

tor steht dem Beobachter mit einer Verzögerung von et-

wa zwei Monaten zur Verfügung, d.h. Mitte Juli sind Da-

ten bis einschließlich Mai erhältlich. Es wird die relative Ver-

änderung der Auftragseingänge zum Vorjahr als Frühindi-

kator herangezogen. 

Abb. 1

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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Die monatlichen Daten werden wiederum mittels Quartals-

durchschnitten der Erhebungsfrequenz der VGR-Daten

angeglichen und durch gleitende Durchschnitte geglät-

tet. In Abbildung 2 wird der enge Zusammenhang zwi-

schen der Veränderung der Auftragseingänge aus dem

Ausland und dem Exportwachstum sichtbar. Die Auftrags-

eingänge aus dem Ausland stiegen im Durchschnitt um

4,3% an.

Der Korrelationskoeffizient weist bei einem Vorlauf von ei-

nem Quartal den höchsten Wert mit 0,94 auf (vgl. Tab. 1,

Spalte 2). Die Wendepunkte werden zuverlässig, wenn auch

mehrmals zeitgleich, mit der zu beobachtenden Variablen

angezeigt. Die Veränderung der Auftragseingänge aus dem

Ausland weist auf eine Abschwächung des Exportwachs-

tums am aktuellen Rand hin.

Der reale effektive Wechselkurs des Euro für die 
deutsche Wirtschaft

Zur Beobachtung der relativen Preisentwick-

lung im Außenhandelssektor wird der Indika-

tor der preislichen Wettbewerbsfähigkeit der

deutschen Wirtschaft gegenüber 19 Indus-

trieländern auf Basis der Verbraucherpreise

herangezogen, der monatlich von der Deut-

schen Bundesbank berechnet wird. Dieser In-

dikator steht zeitnah zur Verfügung4, so dass

bereits Mitte Juli Werte für Juni erhältlich sind.

Der Indikator spiegelt die Entwicklung des rea-

len effektiven Wechselkurses für die deutsche

Wirtschaft5 gegenüber den EWU-Ländern so-

wie Dänemark, Japan, Kanada, Norwegen,

Schweden, Schweiz, Vereinigtes Königreich

und Vereinigte Staaten wider. 

Analog zur bisherigen Vorgehensweise wer-

den die relativen Veränderungen des realen

effektiven Wechselkurses für Deutschland

gegenüber dem Vorjahresmonat herangezo-

gen und mittels Quartalsdurchschnitten der

VGR- Erhebungsfrequenz angepasst und an-

schließend geglättet. In Abbildung 3 sind die

Verläufe des Indikators und der Referenzrei-

he dargestellt. 

Dabei wird deutlich, dass die Entwicklung des Exportwachs-

tums tatsächlich eng mit den Auf- oder Abwertungen des

realen effektiven Wechselkurses verknüpft ist. Der Frühindi-

kator läuft der Referenzgröße um ein Quartal voraus (vgl.

Tab. 1, Spalte 3). Die höchste Korrelation – hier negativ auf-

grund des gegenläufigen 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 Einführung des Euro als Gemeinschafts-

währung der Eurozone zuerst von einer starken Abwertung

gegenüber 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 losgelöst von der Wechsel-

kursentwicklung zu sehen. Anscheinend überwog in dieser

Abb. 2

4 Auf der Basis der Verbraucherpreise weist die Deut-

sche Bundesbank den Indikator der preislichen Wett-

bewerbsfähigkeit der deutschen Wirtschaft auch ge-

genüber einem größeren Länderkreis (49 Länder) aus

(vgl. Monatsberichte der Deutschen Bundesbank).
5 Analog wird von der Europäischen Zentralbank der rea-

le effektive Wechselkurs des Euro für die Eurozone

gegenüber zwei Ländergruppen veröffentlicht. Die Be-

rechnungen sind methodisch konsistent (vgl. hierzu

Monatsbericht der Deutschen Bundesbank, Novem-

ber 2001, S. 54 ff.).

Abb. 3
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Phase ein mengenmäßig starker Nachfrageeffekt, der die

sich abschwächende preisliche Wettbewerbsfähigkeit kom-

pensierte. Zum einen verbesserte sich seit Mitte 2002 der

reale effektive Wechselkurs der deutschen Wirtschaft rela-

tiv gegenüber dem realen effektiven Wechselkurs der ge-

samten Eurozone, d.h. Deutschland konnte aufgrund der

besseren inländischen Preisentwicklung seine Wettbewerbs-

fähigkeit gegenüber den Ländern der Eurozone deutlich ver-

bessern (vgl. Abb. 4). Zum anderen hat neben diesem rela-

tiven Preiseffekt auch die starke Nachfrageausdehnung nach

Investitionsgütern insbesondere der EU-Beitrittsländer und

China sicherlich zum positiven deutschen Exportwachs-

tum beigetragen.

Die einsetzende starke Aufwertung des Euro gegenüber

dem US-Dollar und daran gebundene Währungen 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 Seitwärtsbewegung des

Indikators auszumachen, die zumindest nicht für 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 Überlegung, dass sich das wirt-

schaftliche Klima in den für deutsche Exporteure wichtigs-

ten Handelsregionen mit einer zeitlichen Verzögerung auf

deren Importnachfrage auswirkt.7 Eine Verbesserung des

wirtschaftlichen Klimas im Ausland müsste demnach die

Nachfrage nach deutschen Investitions- und Konsumgütern

verbessern. Der Indikator basiert daher auf Geschäfts- und

Konsumklimaindizes, die in den Hauptabnehmerländern er-

hoben werden, und macht sich somit die Einschätzung der

ausländischen Konsumenten und Unternehmen über die

konjunkturelle Entwicklung zu Nutze. So gehen in diesen

Index z.B. für 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. Außerdem wird ein Indikator für die Konkur-

renzfähigkeit der deutschen Produkte in die Berechnung mit-

einbezogen. Eingang findet dabei der Indikator der preis-

lichen Wettbewerbsfähigkeit der deutschen Wirtschaft, der

dem realen effektiven Wechselkurs gegenüber 19 Ländern

entspricht. Der Exportklimaindex ist mit einem Monat Ver-

zögerung erhältlich, d.h. Ende Juli wird der Index für Juni

berechnet, wenn alle benötigten Daten vorliegen. Da der

Index bereits saisonbereinigt, geglättet und in Wachstums-

raten ausgedrückt 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 läuft und damit sehr früh

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 zuverlässig antizipiert. Der

Exportklimaindex am aktuellen Rand weist deutlich auf ei-

ne Abschwächung des Exportwachstums hin.

Kurzfristige Prognose mittels Frühindikatoren

Die dargestellten Indikatoren beleuchten verschiedene Sei-

ten der deutschen Ausfuhr – mengen- sowie preismäßig –

und werden von unterschiedlichen Quellen

gespeist. Die obige Analyse hat gezeigt, dass

alle Variablen gute Eigenschaften als Früh-

indikatoren aufweisen. Ökonometrische

Schätzungen mittels dieser Frühindikatoren

unterstreichen diese Qualität (vgl. Tab. 2 so-

wie Tab. 3).

Geht man davon aus, dass die Frühindika-

toren die Nachfrage- und Angebotsseite der

deutschen Ausfuhr qualitativ und quantita-

tiv gut erfassen, müssten diese Variablen mit

einem Vorlauf von einem bis zu zwei Quar-

talen einen großen Teil der Variabilität der

Abb. 4

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-

länder (Hrsg.), Konjunkturindikatoren, Oldenbourg Ver-

lag, München 1995, S. 430–440.
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Wachstumsrate der Ausfuhr (dex) erklären können. Eine li-

neare Regressionsgleichung mit den Frühindikatoren der

amtlichen Statistik, Veränderung der Auftragseingänge aus

dem Ausland (daeg) und die Veränderung des realen ef-

fektiven Wechselkurses zum Vorjahresquartal (dpwett), be-

stätigt die statistischen Zusammenhänge und zeigt signifi-

kante Ergebnisse8 auf (vgl. Tab. 2, Variante 1). Da die Zahl

der Arbeitstage im Monat resp. im Quartal einen deutli-

chen Einfluss auf die Höhe der deutschen Warenausfuhr

hat, fließt hier die relative Veränderung der Arbeitstage zum

Vorjahresquartal nach VGR (datvgr) in die Schätzgleichung

mit ein.9

Nach dieser Rechnung führt eine Aufwertung von 10%

im Vorjahresvergleich zu einem Rückgang der Export-

wachstumsrate im nächsten Quartal von

3,6 Prozentpunkten, während ein um 10%

höherer Auftragseingang gegenüber dem

Vorjahresquartal einen Anstieg der Ausfuhr-

rate von 4,8 Prozentpunkten bedingt. Auch

der Arbeitstageeffekt weist eine hohe Elas-

tizität von 0,46 auf. Auf Basis dieser Re-

gressionsgleichung kann das Ausfuhr-

wachstum zum jetzigen Zeitpunkt für das

zweite und dritte Quartal dieses Jahres

prognostiziert werden, da zum einen nur die

verzögerten Werte der Variablen eingehen

und zum anderen Werte der Frühindikato-

ren für das zweite Quartal 2005 zu einem

großen Teil bereits vorliegen.10 Folgt man

diesem Schätzansatz, wächst 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. €.

Berücksichtigt man zusätzlich die Salden der Exporter-

wartungen (exerw) aus dem ifo Konjunkturtest in der

Regressionsgleichung, so erhöht sich der Erklärungsge-

halt der Schätzung (R2 = 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 Elastizität interpretiert werden, da die

Saldenberechnung keine prozentuale Veränderung der Er-

wartungen ausdrückt. Er misst insbesondere einen Teil der

Exportnachfrage, der sonst den Auftragseingängen zuge-

rechnet wird. So wird nun für die Auftragseingänge eine

Abb. 5

Tab. 2 
Lineare Schätzgleichungen für das Exportwachstum mit Frühindikatoren

Abhängige 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) -------- -------- 0,0031 (4,52)** 
5. DATVGR 0,4604 (2,67)* 0,4127 (2,83)**

R**2  0,784 R**2  0,846
Standardfehler der Schätzung 0,026 Standardfehler der Schätzung 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.

10 Zum Zeitpunkt der Prognose liegen alle drei Monatswerte für die Salden

der Exporterwartungen sowie für den realen effektiven Wechselkurs der

deutschen Wirtschaft vor. Die Auftragseingänge aus dem Ausland sind bis

einschließlich Mai in die Berechnungen eingegangen. Der Exportklima-

index erfasst ebenfalls die Monate April und Mai.

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 R2 liegt bei 0,79.
9 Saisonale Effekte sind aufgrund der Betrachtung von Veränderungen zum

jeweiligen Vorjahresquartal bereits überwiegend ausgeschlossen.

107



Forschungsergebnisse18

deutlich geringere Elastizität mit 0,19 ermit-

telt, während die Elastizität des realen ef-

fektiven Wechselkurses einen zur vorheri-

gen Schätzung betragsmäßig leicht höhe-

ren Wert von – 0,45 aufweist (vgl. Tab. 2).

Der Koeffizient des Arbeitstageeffekts ist

mit 0,41 etwas niedriger als zuvor. Der Stan-

dardfehler der Schätzung verbessert sich

mit 0,022 geringfügig im Vergleich zur Ba-

sisregression (0,026).

Abbildung 6 vergleicht die geschätzten Wer-

te aus der Regressionsgleichung11 unter Be-

rücksichtigung der Exporterwartungen mit

den tatsächlich realisierten Exportwachs-

tumsraten. Dabei wird deutlich, dass ins-

besondere zu Beginn 2004 die Frühindika-

toren den außerordentlich starken Anstieg

des Exportwachstums sowie dessen Rück-

gang im dritten Quartal nicht ausreichend anzeigen konn-

ten. Hingegen konnte die Wachstumsabschwächung zu

Beginn des Jahres gut mittels der Frühindikatoren prognos-

tiziert werden.

Gemäß dieser Schätzgleichung (Tab. 2, Variante 2) wächst

die reale Warenausfuhr gegenüber dem Vorjahresquartal

im zweiten Quartal um 10,2% und legt im dritten Quartal

um 7,1% (vgl. Abb. 6) zu. Das entspräche 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 berücksichtigten Export-

erwartungen12 im Vergleich mit vergangenen Jahren wei-

terhin relativ hohe Salden aufzeigen (vgl. Abb. 1).

Da der Exportklimaindex einen aus verschiedenen Rei-

hen zusammengesetzten Frühindikator darstellt, in den

beispielsweise der Indikator der preislichen Wettbewerbs-

fähigkeit der deutschen Wirtschaft bereits Eingang ge-

funden hat, kann er nicht in die obige Prognose integriert

werden. Ihm wird in einem gesonderten Schätzansatz

Rechnung getragen. Der Exportklimaindex (exklima) geht

dabei mit Verzögerungen von ein und zwei Quartalen ein

(vgl. Tab. 3). Die Koeffizienten des Frühindikators13 sind

hoch signifikant, und auch dieser Schätzansatz erklärt ei-

nen großen Teil des realen Ausfuhrwachstums (R2 = 0,75).

In die Schätzung wird die verzögerte Wachstumsrate der

Ausfuhr (dex{1}) mit aufgenommen, um serielle Korrela-

tion bei den Residuen zu vermeiden. Der Arbeitstageeffekt

ist ebenfalls signifikant. Der Standardfehler der Schät-

zung mit 0,027 ist vergleichbar mit den Ergebnissen der

anderen Modelle. 

Abbildung 7 macht deutlich, dass die Schätzung mit dem

Exportklimaindex den Verlauf der Ausfuhrwachstumsraten

in 2004 – zwar ein Quartal verzögert – besser abzubilden

vermag als das Modell mit den anderen Frühindikatoren,

da diese Regressionsgleichung die verzögerte endogene

Variable berücksichtigt.14 Dieser Schätzansatz zeichnet für

das zweite und dritte Quartal mit einer Zunahme der Aus-

fuhr von 5,5 resp. 3,4% ein deutlich schwächeres Bild ge-

genüber den vorherigen Prognosen (vgl. Abb. 7). Damit liegt

die Vorhersage des Ausfuhrvolumens für das zweite Quar-

tal bei etwa 198 Mrd. € und rund 188,5 Mrd. € im nächs-

ten Quartal.

i fo  Schne l ld ienst  11/2005 –  58.  Jahrgang

Abb. 6

Tab. 3 

Lineare Schätzgleichung für das  
Exportwachstum mit Exportklimaindex

Abhängige 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 Schätzung 0,027 

F(4,46) 39,605 
Durbin-Watson Statistik 2,201 

* 5%-Signifikanzniveau. ** 1%-Signifikanzniveau.

11 Für die Basisschätzgleichung aus Tabelle 2, Variante 1 ergibt sich ein

sehr ähnliches Bild.
12 Nach dem Urteil der statistischen Signifikanz (R2 und Standardfehler der

Schätzung) verbessern die Exporterwartungen der Unternehmen die Er-

gebnisse der Schätzgleichung, und sie sollten daher in der Prognose be-

rücksichtigt werden.
13 Eine einfache Interpretation der Koeffizienten als Elastizitäten ist in diesem

Ansatz nicht möglich.

14 Die verzögerte endogene Variable erweist sich in den Schätzansätzen aus

Tabelle 2 (Variante 1 und 2) als insignifikant.
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Fazit

Die dargestellten Frühindikatoren erfüllen die Vorausset-

zungen, die Wachstumsrate der deutschen Warenausfuhr

kurzfristig abschätzen zu können. Die Analyse am aktuellen

Rand zeigt, dass die Frühindikatoren eine Abschwächung

der Exportkonjunktur anzeigen. 

Die aus den Indikatoren abgeleiteten Prognosen für das Aus-

fuhrvolumen zeigen die Abschwächung des Exportwachs-

tums im ersten Quartal deutlich an. Für das zweite Quartal

wird die reale Warenausfuhr auf rund 198 bis 206,7 Mrd. €

geschätzt. Für das dritte Quartal ergibt sich eine Spanne von

188,5 bis 195,3 Mrd. €. Die Schätzung des Exportwachs-

tums am aktuellen Rand mittels Frühindikatoren ermöglicht

dem Prognostiker aktuelle Entwicklungen frühzeitig zu er-

kennen und diese in mittelfristigen Projektionen zu berück-

sichtigen.

Abb. 7

109





54.  Jahrgang –  i fo  Schne l ld ienst  5/2001

47

Die Europäische Zentralbank (EZB) hat den Leitzinssatz seit
November 1999 in mehreren Stufen um insgesamt 2,25 Pro-
zentpunkte auf 4,75% angehoben.1 Begründet wurden die
Zinsschritte mit der guten Konjunktur im Euro-Raum und
den Risiken für die Preisniveaustabilität, die von der kumu-
lativen Wirkung von Euro-Schwäche und Ölpreisexplosion
ausgehen. Im Gefolge der Leitzinserhöhung stiegen die Geld-
marktzinsen (Dreimonatsgeld) im Euro-Raum auf 4,8%. Sie
sind derzeit um 1,4 Prozentpunkte höher als Anfang 2000
und um 2,2 Prozentpunkte höher als im Tiefstand vom Mai
1999. Wie sind die Wirkungen der Geldpolitik auf die Kon-
junktur derzeit zu beurteilen? Stellen die monetären Bedin-
gungen eine Gefahr dafür dar, dass die Konjunktur im Eu-
ro-Raum abgebremst wird, wie bereits von manchen be-
fürchtet 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, nämlich den Tay-
lor-Zins und den Monetary Conditions Index (MCI), ausge-
wählt und ihren Verlauf im Zeitraum 1994 bis 2000 für den
Euro-Raum quantifiziert.

Der Taylorzins

Nach der von Taylor 1993 aufgestellten Regel setzen Zen-
tralbanken die kurzfristigen Leitzinsen nach Maßgabe der
aktuellen Konjunktur- und Inflationstendenzen.2 Die Formel
für den Taylor-Zins iT lautet:

iT = iNGL + 0.5 x PL + 0.5 x ID

Die Konjunkturtendenz wird durch die Produktionslücke
(PL) indiziert, die als prozentuale Abweichung des realen
Bruttoinlandsprodukts vom Bruttoinlandsprodukt bei Nor-
malauslastung (Produktionspotential) gemessen wird.3 Je
größer die Auslastung einer Volkswirtschaft ist, umso höher
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 größer die tatsächliche Preissteige-
rungsrate im Vergleich zur Preisnorm ist, desto höher ist
der Taylor-Zins zu veranschlagen. Produktionslücke und

Inflationsdifferenz gehen in die Taylor-Formel mit dem glei-
chen Gewicht 1/2 ein. Sind die Produktionslücke und die
Inflationsdifferenz Null, so entspricht der Taylor-Zins dem
nominalen Gleichgewichtszins iNGL. Dieser ergibt sich aus
dem realen Gleichgewichtszins, bei dem naturgemäß kei-
ne Maßnahmen der Geldpolitik nötig sind, zuzüglich der
erwarteten Preissteigerungsrate. Bei einem Überschießen
(Unterschreiten) der tatsächlichen Produktion oder der
tatsächlichen Inflationsrate muss der Taylor-Zins folglich
höher (niedriger) als der nominale Gleichgewichtszinssatz
sein.

Der reale Gleichgewichtszins im Euro-Raum – gemessen am
realen Zinssatz für Dreimonatsgeld – wird hier auf 2,9% ge-
schätzt.4 Dies entspricht dem (ex post)-Mittelwert des rea-
len Dreimonatsgelds im Rechenzeitraum 1994 bis 2000. Die
mittelfristig angestrebte Preisnorm wird mit 13/4% an-
genommen (die EZB selbst gibt als offizielles Preisziel einen
Wert von »unter 2%« an). Die erwartete Preissteigerungsra-
te wird der tatsächlichen Preissteigerungsrate gleichgesetzt.
Diese wird in einer Variante an der Entwicklung des harmo-
nisierten Verbraucherpreisindex für den Euro-Raum (HVPI-
EWU5) gemessen, in einer zweiten Variante an der Kernin-
flationsrate (Veränderung des HVPI-EWU ohne Energieträ-
ger und unverarbeitete Nahrungsmittel). Die Preise von Ener-
gieträgern (und hier insbesondere von Kraftstoffen und Heiz-
öl) sowie von unverarbeiteten Nahrungsmitteln (saisonab-
hängige Nahrungsmittel und Fleisch) sind überdurch-
schnittlich volatil und können die Ergebnisse der Preisstatis-
tik auf kurze Sicht verzerren. Die Kerninflationsrate gibt an,
wie sich das Verbraucherpreisniveau ohne die erratischen
Einflüsse der Preise dieser Güter (gegenwärtiger Wägungs-
anteil: 17,2%) entwickelt.6 Die Produktionslücke PL basiert
auf Berechnungen der Europäischen Kommission. Fasst
man alle Angaben zusammen, so lautet die Formel für den
Taylor-Zins in Abgrenzung des ifo Instituts für den Euro-
Raum:

iT = 2,9 + π + 0.5 x PL + 0.5 x (π – 1,75)

wobei π alternativ für die Änderungsrate des HVPI-EWU bzw.
für die Kerninflationsrate steht. Ist der tatsächliche Zinssatz

Wolfgang Nierhaus

Zwei Indikatoren zur Beurteilung der Geldpolitik der EZB

1 Der Leitzins (Zinssatz für die Hauptrefinanzierungsgeschäfte), der am 9. April
1999 auf 2,5% gesenkt worden war, wurde am 5. November 1999 wie-
der auf 3% erhöht und dann weiter am 4. Februar 2000 auf 3,25%, am
17. März 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 schließlich auf 4,75%.

2 Taylor überprüfte 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 für die Zeit 1979 und 1998 zei-
gen für Deutschland ebenfalls eine relativ ähnliche Entwicklung von Kurz-
fristzins und Taylor-Zins. Vgl. Taylor (1993) sowie Deutsche Bundesbank
(1999).

3 Bezeichnet man mit Y das Bruttoinlandsprodukt und mit Y* das Produk-
tionspotential, dann ist die Produktionslücke PL durch den Ausdruck 
100x(Y-Y*)/Y* definiert.

4 Der gleichgewichtige Realzins lässt sich naturgemäß nicht exakt bestim-
men und hängt in besonderem Maße von der Länge des Stützzeitraums
ab. Nach Berechnungen der Deutschen Bundesbank lag der gleichge-
wichtige Realzinssatz in Westdeutschland – gemessen an den realen Ta-
gesgeldsätzen – 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-
schätzt. Vgl. The Federal Bank of St. Louis (2001). 

5 Mit dem HVPI-EWU wird vom statistischen Amt der Europäischen Union
(Eurostat) monatlich die Verbraucherpreisentwicklung im Euro-Raum ge-
messen. Der HVPI-EWU wird als jährlicher Kettenindex berechnet, wobei
sich die Ländergewichte von Jahr zu Jahr ändern. 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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für Dreimonatsgeld höher 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 tatsächliche 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 Währungs-
union die Geldpolitik insbesondere im Jahr 1995 restrikti-
ver, als dies nach der Taylor-Regel zu erwarten gewesen
wäre. Offenbar wurde damals auf die Bekämpfung der Infla-
tion ein größeres 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 Europäischen 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 wäre. 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
Ölpreissteigerungen direkt beeinflusst wird) erforderlich ge-
wesen wäre. Die Europäische Zentralbank steuert dem-
nach zurzeit einen geldpolitischen Kurs, der die impor-
tierten Preissteigerungen grundsätzlich für transitorisch
hält (ansonsten hätten die Leitzinsen gemäß der Taylor-Re-
gel auf HVPI-Basis noch stärker angehoben werden müs-
sen). Gleichzeitig möchte die EZB aber offenbar der Ge-
fahr möglicher inflationärer »Zweitrundeneffekte« im Eu-
ro-Raum (z.B. über höhere Lohnsteigerungen) vorbeugen
(ansonsten hätten die Leitzinsen nach der Taylor-Regel auf
Kerninflationsbasis nämlich weniger stark erhöht werden
müssen).

Der Monetary Conditions Index (MCI)

Die Geldpolitik wirkt nicht nur über Zinsen auf die gesamt-
wirtschaftliche Nachfrage und Preise, sondern auch über
den Wechselkurs. Darüber 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 Veränderungen der monetären
Rahmenbedingungen – gemessen an der gewichteten Sum-
me aus Zins- und Wechselkursbewegungen gegenüber ei-
ner Referenzperiode 0 – 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 – wR0) + gi x (iR – iR0)

abgeleitet. Dabei stehen wR für den gewogenen realen ef-
fektiven Wechselkurs des Euro (gegenüber einem engen
Länderkreis auf Verbraucherpreisbasis) und iR für den kurz-
fristigen Realzins (Zins für Dreimonatsgeld abzüglich 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 MCI-
Index eingehen. Beide Koeffizienten wurden hier so gewählt,
dass die Variabilität der beiden Größen gerade gleich groß
ist.7 Als Referenzperiode wurde das Jahr 1994 gewählt. 

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 MCI infolge
sinkender Realzinsen und/oder einer realen Abwertung des
Euro, so verbessern sich nach diesem Indikatorkonzept die
monetären Rahmenbedingungen für die Volkswirtschaften

im Euro-Raum. Umgekehrt verschlechtern
sich die monetären Rahmenbedingungen (der
MCI sinkt), wenn der Realzins steigt und/oder
der Euro real aufwertet. Wie schon bei der
Beurteilung der Geldpolitik anhand der Tay-
lor-Regel wird auch bei diesem Indikator deut-
lich, dass die monetären Bedingungen ins-
besondere 1995 restriktiv waren. Von Ende
1998 bis Anfang 2000 kann man dagegen
von relativ lockeren monetären Bedingungen
sprechen. Dazu hat vor allem die starke rea-
le Abwertung des Euro beigetragen. Danach
verschlechterten sich – wählt man den MCI
auf Basis der Kerninflationsrate – die mo-
netären Bedingungen; der deutliche Anstieg

Abb. 1

7 Idealtypisch spiegeln die Gewichte die Wirkungen von
realem Wechselkurs  und Realzins auf die gesamtwirt-
schaftliche Nachfrage wider. 
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der Realzinsen war stärker als der weitere Abwertungsef-
fekt. Aber immer noch sind die monetären Bedingungen im
Euro-Raum zurzeit besser als im Durchschnitt der Jahre
1994 bis 2000 (vgl. gestrichelte Kurve). Die Verschlechte-
rung der monetären Bedingungen bis Ende letzten Jahres
wird allerdings nicht sichtbar, wenn man den Realzins aus
der Differenz zwischen dem Nominalzinssatz und der
tatsächlichen Preissteigerungsrate berechnet. Da diese we-
gen des Ölpreisanstiegs höher war als die Kerninflationsra-
te, ist der so berechnete Realzins entsprechend niedriger
und der MCI-Indikator – bei invertierter Skala – höher. Geht
man aber davon aus, dass der Ölpreisanstieg lediglich tem-
porär ist und nicht in die Inflationserwartungen der Wirt-
schaftssubjekte eingeht, dann überzeichnet der Verlauf des
MCI auf Basis des HVPI-EWU die Veränderung der tatsäch-
lichen monetären Bedingungen. 

Fazit

Nimmt man an, dass der Ölpreisanstieg nicht in die Inflati-
onserwartungen eingeht – und dafür spricht viel – dann ist
die Geldpolitik der Europäischen Zentralbank derzeit etwas
restriktiver als nach der Taylor-Regel angemessen wäre. Der
tatsächliche Zins lag im Februar schätzungsweise um
0,5 Prozentpunkte über 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 monetären Bedingungen (MCI) konstruiert,
dann zeigt sich, dass diese sich zwar verschlechtert ha-
ben. Sie sind aber immer noch günstiger als im Durchschnitt
der letzten sieben Jahre. Würde in den nächsten Monaten
der Euro-Wechselkurs deutlich steigen, dann verschlech-
terten sich die monetären Bedingungen weiter. Sollte sich
gleichzeitig die Konjunktur im Euro-Raum wegen der langsa-

meren Gangart der Weltkonjunktur und des
höheren Wechselkurses deutlich abkühlen,
dann könnte der Taylor-Zins auf Basis der
Kerninflationsrate sogar sinken, so dass sich
der Abstand zum tatsächlichen Kurzfristzins
wieder vergrößerte. In diesem Fall aber wä-
re nach beiden Indikatoren eine Zinssenkung
der EZB angebracht.
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Komponenten ökonomischer Zeitreihen 

In Konjunkturanalysen wird davon ausgegangen, daß der
Wirtschaftsablauf als zyklischer Prozeß beschrieben wer-
den kann, der sich aus systematischen und zufälligen
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 regelmäßig wiederkehrende
wirtschaftliche Phänomene erklären lassen. Daneben gibt
es die unsystematische Komponente (irregulärer Rest).1

Die Trendkomponente umfaßt 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 Länge des Konjunk-
turzyklus schwankt, werden beide Komponenten übli-
cherweise zur glatten Komponente zusammengefaßt. Die
kurzfristige saisonale Komponente spiegelt die regel-
mäßig wiederkehrenden Veränderungen der Zeitreihen-
werte innerhalb eines Jahres wider. So ist der private Kon-
sum im Jahresendquartal aufgrund des Weihnachtsge-
schäfts stets besonders groß. Für manche Zeitreihen ist
eine zusätzliche Berücksichtigung der Arbeitstage sinn-
voll. Die Arbeitstagekomponente erfaßt kurzfristige Ein-
flüsse, die auf Unregelmäßigkeiten im Kalender zurück-
gehen (z.B. Schalttage, bewegliche Feiertage, spezielle
Feiertagsregelungen auf Bundesländerebene 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 berücksichtigt

schließlich verbleibende unsystematische Einflüsse auf
die Zeitreihe. Zu diesen zählen einerseits zufällige Störun-
gen des Wirtschaftsgeschehens, andererseits aber auch
erklärbare Sonderfaktoren wie Auswirkungen von Streiks,
saisonunüblicher Witterung oder Kurzfristreaktionen auf
wirtschaftspolitische Maßnahmen.2

Die einzelnen Bewegungskomponenten können – je nach
gewähltem theoretischem Ansatz – additiv und/oder multi-
plikativ miteinander verknüpft sein. Die Gemeinschaftsdia-
gnose der Wirtschaftsforschungsinstitute legt z.B. das Zeit-
reihenmodell U = A•(S+G+R) zugrunde.3 Bei diesem Ansatz
ist die Summe aus Saisonkomponente S, glatter Kompo-
nente G und irregulärem Rest R direkt proportional zu den
Ursprungswerten der Zeitreihe U, wobei der Proportionali-
tätsfaktor der Arbeitstagekomponente A entspricht. Da die
einzelnen Bewegungskomponenten einer Zeitreihe empi-
risch nicht beobachtbar sind, müssen sie durch spezielle
Verfahren (Kalenderbereinigung, Saisonbereinigung, Trend-
bereinigung) gesondert geschätzt werden. Aufgrund ver-
schiedener wirtschaftsstatistischer Ansätze kann es in der
Rechenpraxis zu unterschiedlichen Ergebnissen insbeson-
dere am aktuellen Rand kommen. 
Für die Messung der konjunkturellen Dynamik einer Zeitrei-
he werden in der empirischen Wirtschaftsforschung allge-
mein Veränderungsraten verwendet. Dabei können alle
Reihenwerte auf den entsprechenden Wert des Vorjahres
bezogen werden oder – sofern Angaben über die ge-
schätzten Saisonkomponenten zur Verfügung stehen, so
daß 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 Änderungen gegenüber dem Vorjahr

11
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Aus dem Instrumentenkasten der Konjunkturanalyse: 
Veränderungsraten im Vergleich 

In den Konjunkturanalysen der großen Wirtschaftsforschungsinstitute Deutschlands finden sich regelmäßig An-
gaben über absolute bzw. relative Änderungen wirtschaftlicher Zeitreihen (z.B. Bruttoinlandsprodukt, Verbrau-
cherpreise). Zur Beschreibung des Tempos der konjunkturellen Bewegung einer Reihe wird eine Vielzahl unter-
schiedlich definierter Veränderungsraten wie Jahresdurchschnittsraten, laufende (Jahres-)Raten usw. ver-
wendet. In der Öffentlichkeit wird häufig die Frage gestellt, wie die einzelnen Raten voneinander abgegrenzt
sind. Der folgende Beitrag vermittelt einen Überblick über die Konzepte und ihre unterschiedliche Aussagekraft.

1 Vgl. hierzu etwa G. Goldrian, Probleme der Datenaufbereitung und
Zeitreihenzerlegung, in: G. Goldrian (Hrsg.), Saisonbereinigung und
Konjunkturanalyse, Beiträge zur quantitativen Wirtschaftsforschung,
Band 5, ifo Institut, München 1996, S. 44 ff.

2 Vgl. Deutsche Bundesbank, Die Saisonbereinigung als Hilfsmittel der
Wirtschaftsbeobachtung, in: Monatsberichte der Deutschen Bundes-
bank, Oktober 1987, S. 31.

3 Andere gebräuchliche Zeitreihenmodelle sind etwa U = S+G+A+R (rein
additives Modell) bzw. U = S•G•A•R (rein multiplikatives Modell). 

4 Allgemein ermittelt man »saisonbereinigte« Zeitreihenwerte bei additi-
ven Zeitreihenmodellen durch Subtraktion der zuvor mit einem statisti-
schen Verfahren geschätzten Saisonkomponenten von den Werten der
Ursprungsreihe, bei multiplikativen Modellen durch entsprechende Di-
vision.
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kann auf arbeitstäglich bereinigte bzw. unbereinigte Ur-
sprungswerte abgestellt werden; die Kalkulation von lau-
fenden Raten aus saisonbereinigten Werten setzt vielfach
eine zusätzlich Ausschaltung der Arbeitstagekomponente
voraus. Dies kann dadurch geschehen, daß der Saisonbe-
reinigung eine gesonderte Kalenderbereinigung5 vorge-
schaltet wird, was dem Verfahren der Gemeinschaftsdia-
gnose entspricht, oder aber die Kalenderbereinigung ist
bereits in das Saisonbereinigungsverfahren integriert. 
Relativ selten schließlich werden Vorperiodenvergleiche
aus Werten der geschätzten glatten Komponente vorge-
nommen. Zwar hat die glatte Komponente aufgrund der
fehlenden irregulären Komponente naturgemäß einen ruhi-
geren Verlauf als die Zeitreihe der saisonbereinigten Werte,
diesem Vorteil steht aber ein beträchtlicher Informations-
verlust gegenüber, da für die Analyse der Wirtschaftslage
nicht nur die rein zyklische Bewegung einer Reihe wichtig
ist, sondern auch die Auswirkungen von Sonderfaktoren.
Es kommt hinzu, daß Trendschätzungen am aktuellen
Rand einer Zeitreihe in aller Regel weniger stabil sind als
saisonbereinigte Werte, was insbesondere bei konjunktu-
rellen Umbruchphasen zu falschen Signalen führen kann.6

Vorjahresvergleich 

Besonders schnell können Veränderungsraten von Ur-
sprungswerten gegenüber dem vergleichbaren Vorjahres-
wert kalkuliert werden. Bezeichnet man den Ursprungs-
wert im Zeitraum t mit Ut, so lautet die Formel für die Ver-
änderungsrate V in Prozent: 
V = (Ut/Ut–n)•100–100.

Dabei bezeichnet n die Zahl der Abschnitte im Jahr (n = 2:
Zeitreihe mit halbjährlicher Periodizität, n = 4: vierteljährli-
che Periodizität, n = 12: monatliche Periodizität). Der Vor-
jahresvergleich setzt bei dem hier verwendeten Zeitreihen-
modell keine zusätzliche Saisonbereinigung der Ur-
sprungswerte voraus. Bei Veränderungen der Ursprungs-
werte gegenüber der entsprechenden Vorjahreszeit fallen
saisonale Einflüsse nämlich quasi »automatisch« heraus,
sofern sie von Jahr zu Jahr annähernd konstant bleiben.
Dies gilt allerdings nur, sofern die Kalendereinflüsse auf die
Zeitreihenwerte nicht allzu groß und unterschiedlich sind.
Dies ist bei vielen Quartals- und Monatsreihen der amtli-
chen Statistik aber nicht der Fall. So differiert allein die Län-
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 unterjähriger Periodizität entsprechend
beeinflussen kann.7

Bei Vorjahresvergleichen von Quartals- und Monatswerten
aus Zeitreihen mit starkem Kalendereinfluß8 wird daher oft-
mals eine zusätzliche Kalenderbereinigung der Ursprungs-
werte vorgenommen. Bei dem in der Gemeinschaftsdia-
gnose der Institute verwendeten Verfahren geschieht dies
dadurch, daß alle Ursprungswerte durch die jeweilige Ar-
beitstagekomponente dividiert werden; übrig bleibt die
Summe aus Saisonkomponente, glatter Komponente und
irregulärem Rest. Die Änderung von kalenderbereinigten
Ursprungswerten gegenüber dem Vorjahr (arbeitstägliche
Rate VA) errechnet sich demnach aus der Formel: 
VA = (Ut/At/Ut–n/At–n)•100-100.
Dies entspricht ungefähr der Differenz der Veränderungs-
raten V der Ursprungswerte und den Veränderungsraten
VA der geschätzten Arbeitstagekomponenten, d.h. nähe-
rungsweise gilt: 
VA ≈ V – VA, wobei VA = (At/At–n)•100-100.
Aus den n unterjährigen Raten Vt kann die Verände-
rungsrate einer Jahressumme (Ut+...+Ut+n–1) bzw. eines
Jahresdurchschnitts (Ut+...+Ut+n–1)/n von Niveauwerten
(für n ≥ 2 Perioden im Jahr) errechnet werden. Die Jah-
resdurchschnittsrate JD ist nämlich ein gewogenes arith-
metisches Mittel der n Periodenveränderungsraten: 
JD = Vt•gt+...+Vt+n–1•gt+n–1.
Dabei stellen die einzelnen Gewichte gt die Niveau-
anteilswerte aus den entsprechenden Vorjahreszeiträu-
men dar, d.h. es gilt: 
gt+r = Ut+r–n/(Ut–n+...+Ut–1) mit r = 0,...,n–1. 
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5 Bei der Gemeinschaftsdiagnose ist z.B. die Kalenderberechnung der
Wirtschaftsforschungsinstitute die Ausgangsbasis für die Bestimmung
der Arbeitstagekomponente. Hierbei werden Arbeitstageschwankun-
gen, die durch Schalttage, Lage von wechselnden Feiertagen sowie
durch nichtbundeseinheitliche Feiertage verursacht werden, zunächst
auf Monatsbasis identifiziert. Aus diesen Rohdaten werden sodann je-
weils monatliche bzw. vierteljährliche gewogene Abweichungen der Ar-
beitstage von einem spezifischen monatlichen bzw. vierteljährlichen
langjährigen Durchschnitt ermittelt (= geschätzte Arbeitstagekompo-
nente). Ändert sich der Kalender (z.B. durch die Abschaffung des
17. Juni oder der Einführung des 3. Oktobers im Jahr 1991), so wird
der langjährige Durchschnitt ab dem Jahr der Änderung des Kalenders
entsprechend angepaßt. Für das Bruttoinlandsprodukt und seine Ein-
zelkomponenten werden die Gewichte in Testrechnungen derart ermit-
telt, daß die mittlere quadratische Abweichung der saison- und kalen-
derbereinigten Reihe von der glatten Komponente (= mittlere quadrati-
sche Abweichung der irregulären Reste) minimiert wird. Neben diesem
Ansatz gibt es freilich noch andere Verfahren zur Kalenderbereinigung
(z.B. das Bundesbank-Verfahren) Vgl. K. Müller-Krumholz, Kalender-
einfluß und geleistete Arbeitszeit, Berlin 1995, unveröffentlichtes Ma-
nuskript oder etwa Deutsche Bundesbank, Saison- und kalenderberei-
nigte Angaben für die Verwendungskomponenten des Sozialprodukts,
in: Monatsberichte der Deutschen Bundesbank, April 1991, S. 37 ff.

6 Vgl. N. Meyer, Saisonbereinigte Reihe versus Trend als Hilfsmittel der
aktuellen Konjunkturanalyse, in: G. Goldrian (Hrsg.), Saisonbereinigung
und Konjunkturanalyse, Beiträge zur quantitativen Wirtschaftsfor-
schung, a.a.O., S. 11 ff.

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-
abhängige Zeitreihen auf der Verwendungsseite des Inlandsprodukts
die Ausrüstungs-, Bau- und Lagerinvestitionen sowie der Export und
der Import. Auf der Entstehungsseite zählen hierzu z.B. die Industrie-
und die Bauproduktion.
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Aus der Eigenschaft des arithmetischen Mittels folgt, daß
die Jahresdurchschnittsrate einer Summe (bzw. eines
Durchschnitts) von Niveauwerten nicht größer sein kann
als der größte Wert der jeweiligen Periodenveränderungs-
raten und nicht kleiner als der kleinste Wert.9 Weiter folgt,
daß eine Berechnung von Jahresdurchschnittsraten als
ungewogenes arithmetisches Mittel von unterjährigen Ver-
änderungsraten im allgemeinen zu unkorrekten Ergebnis-
sen führt. Diese Vorgehensweise ist nur dann zulässig,
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+...+Ut+n–1)/(Ut–n+...+Ut–1)]•100–100.
Arbeitstägliche 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 können.10 Maßgeb-
lich für dieses Vorgehen ist, daß die Arbeitstagekompo-
nente in aller Regel als Teil der Saisonkomponente be-
trachtet wird, die für die Darstellung von Jahresergebnis-
sen kaum eine Rolle spielt. Außerdem kann es bei stark di-
vergierenden Kalendereffekten in den einzelnen Jahresab-
schnitten passieren, daß die arbeitstägliche Jahresdurch-
schnittsrate größer oder kleiner ist als die arbeitstäglichen
Veränderungsraten aus den jeweiligen Teilperioden.
Wie schon erwähnt, können Veränderungen von Ur-
sprungswerten gegenüber dem entsprechenden Vorjah-
reszeitraum besonders leicht berechnet werden, weil keine
spezielle Saisonbereinigung der Originalreihe erforderlich
ist, sieht man einmal von einer allfälligen Ausschaltung der
Arbeitstagekomponente ab. Allerdings kann der Vorjah-
resvergleich von Originalwerten insbesondere bei der
Bestimmung von Wendepunkten zu Unschärfen führen;
Konjunkturumschwünge werden bei diesem Verfahren oft
zu spät angezeigt.11 Außerdem hängt die Veränderung ge-

genüber dem Vorjahreswert von der gesamten Bewegung
der Zeitreihe innerhalb der letzten zwölf Monate ab. Oft-
mals ist man vielmehr an der aktuellen Änderung der Zeit-
reihe im Vergleich zur zeitlich näheren Vorperiode interes-
siert. Hinzu kommt schließlich die Abhängigkeit von Basis-
effekten, die aus einer ungleichmäßigen Entwicklung der
Zeitreihe aufgrund von Irregularitäten 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 führen kann. 

Vorperiodenvergleich 

Konjunkturell aussagefähiger ist in vielen Fällen deshalb
die prozentuale Veränderung der Zeitreihenwerte von Peri-
ode zu Periode, die sog. laufende Rate LR. Hierzu müssen
jedoch zuvor alle Werte der Ursprungsreihe von saisonalen
Schwankungen und – falls notwendig – auch von Kalen-
derunregelmäßigkeiten bereinigt werden, weil es sonst zu
Fehleinschätzungen 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 wäre nur dann richtig, wenn – bei Abwesen-
heit von Sondereffekten – die Expansion des Konsums
größer ist als die saisonübliche Zunahme aufgrund des
Weihnachtsgeschäfts. Ist sie hingegen kleiner, so müßte
eine verschlechterte Verbrauchskonjunktur konstatiert
werden, weil die Zunahme des Konsums offenbar geringer
ausgefallen ist als sonst in dieser Jahreszeit üblich. 
Saisonbereinigungsverfahren filtern den für einen derarti-
gen Vergleich notwendigen »üblichen« Saisonausschlag
(Saisonkomponente) aus den Ursprungswerten der Zeit-
reihe heraus. Bei dem in der Gemeinschaftsdiagnose ver-
wendeten Verfahren geschieht dies dadurch, daß alle Ur-
sprungswerte U zunächst durch die Arbeitstagekom-
ponente A dividiert werden; von den kalenderbereinigten
Werten U/A werden in einem zweiten Schritt die mit Hilfe
eines Saisonbereinigungsverfahrens für die einzelnen Jah-
resabschnitte ermittelten Saisonkomponenten S abgezo-
gen. Für die saison- und kalenderbereinigten Werte SB gilt
demnach: SB = U/A – S; dies entspricht der Summe aus
glatter Komponente G und irregulärem Rest R. Die auf die-
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9 Dies gilt auch für die Jahresdurchschnittsraten von Indexzahlen, so-
fern sich diese als Quotient mit variablem Zähler und konstantem Nen-
ner darstellen lassen. Ein Beispiel hierfür ist der Preisindex für 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 abhängig Beschäftigten), deren
Jahresdurchschittswert sich nicht als ungewogenes, sondern als ge-
wogenes arithmetisches Mittel der Periodenwerte ergibt, kann die
Jahresdurchschnittsrate dagegen größer oder kleiner sein als die un-
terjährigen Periodenveränderungsraten. 

10 Eine Ausnahme hiervon sind etwa die Jahresschätzungen des ifo Insti-
tuts der Industrieproduktion nach Branchen. Für diese Zeitreihen wer-
den vom Statistischen Bundesamt nicht nur kalendermonatliche Ori-
ginalwerte, sondern zusätzlich auch arbeitstäglich bereinigte Werte ver-
öffentlicht. Bei Zeitreihen aus den Volkswirtschaftlichen Gesamtrech-
nungen ist dies nicht der Fall. Vgl. R. Heisig u.a., Verarbeitendes Ge-
werbe: Konjunkturelle Eintrübung, in: ifo Wirtschaftskonjunktur, 3/1999,
S. A 1 ff.

11 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 ermöglichen es, Halbjahres-,
Vierteljahres- oder Monatswerte wirtschaftlicher Reihen
mit Hilfe laufender Raten unmittelbar zueinander in Bezie-
hung zu setzen, ohne daß das Ergebnis dieses Vergleichs
– wie in der Vorjahresbetrachtung – durch die konjunkturel-
le Entwicklung in weiter zurückliegenden Zeitabschnitten
mitbestimmt wird.12 Bezeichnet man den saison- und ka-
lenderbereinigten Zeitreihenwert in Periode t mit SBt, so
lautet die Formel für die laufende Rate: 
LR = (SBt/SBt–1)•100–100.
Der Vorteil des Vorperiodenvergleichs liegt demnach in der
raschen Reaktion auf Bewegungen der Zeitreihe am aktu-
ellen Rand. Wenn etwa das saison- und kalenderbereinig-
te vierteljährliche Bruttoinlandsprodukt nach einer Phase
gleichmäßigen Wachstums (z.B. während der letzten vier
Quartale) zu stagnieren beginnt, bleibt die Veränderungs-
rate gegenüber dem vergleichbaren Vorjahreszeitraum im-
mer noch drei Quartale lang positiv (wobei die Rate appro-
ximativ jeweils 3/4, 1/2 und 1⁄4 der früheren Rate beträgt),
während die laufende Rate bereits Stagnation anzeigt.13

Zudem wirken sich bei Vorperiodenvergleichen natur-
gemäß Zufallsschwankungen aus der entsprechenden
Vorjahresperiode nicht aus; dem steht freilich die Abhän-
gigkeit von möglichen Sondereinflüssen aus der jeweiligen
Vorperiode und der Berichtsperiode gegenüber. 
Zur Glättung derartiger Irregularitäten, die starke Schwan-
kungen in den laufenden Raten auslösen können14, wer-
den in der Rechenpraxis zuweilen mehrere aufeinanderfol-
gende Perioden zusammengefaßt und laufende Raten aus
den derart aggregierten Ergebnissen und den entspre-
chend aufsummierten Werten der Vorperioden gebildet.
Die Deutsche Bundesbank faßt 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 Glättungsmöglichkeit, die bei saison- und kalenderbe-
reinigten Monatswerten gern benutzt wird, besteht darin,
daß der jeweils letzte Zeitreihenwert zu einem Durch-
schnittswert aus vorangegangenen Monatsergebnissen in
Beziehung gesetzt wird. So wäre etwa ein Vergleich der
bereinigten Industrieproduktion im April mit dem Durch-
schnitt des ersten Quartals denkbar.

Für die Ausschaltung von saisonalen Einflüssen in Zeitrei-
hen gibt es verschiedene Verfahren, was bei gleichen Ur-
sprungswerten zu unterschiedlichen laufenden Raten
führen kann.16 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 Zeitreihe zu Korrekturen der laufenden Rate kom-
men, nämlich dann, wenn neue Ursprungswerte in die
Rechnung einbezogen werden, durch die sich die durch-
schnittliche Saisonbewegung verschiebt.17 Laufende Ra-
ten am aktuellen Rand haben deshalb immer einen vorläu-
figen Charakter.18 Veränderungen gegenüber dem Vorjah-
reswert hingegen werden nur bei einer Korrektur der Ur-
sprungszahlen durch die amtliche Statistik revidiert.19

Die Überlegenheit des Vorperiodenvergleichs gegenüber
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 dazugehörenden Veränderungs-
raten gegenüber dem Vorjahreswert bzw. gegenüber dem
Vorperiodenwert (Säulen) dargestellt. Der konjunkturelle
Rückgang der Nachfrage in den Jahren 1995 und 1998
wird offensichtlich nur vom Vorperiodenvergleich zutref-

14

I F O  S C H N E L L D I E N S T  2 7 / 9 9

BERICHTE UND ANALYSEN

12 Vgl. Deutsche Bundesbank, Saison- und kalenderbereinigte Angaben
für die Verwendungskomponenten des Sozialprodukts, a.a.O., S. 37. 

13 Vgl. W.C. Hug, Vorauseilende Indikatoren der Konjunktur, Untersu-
chungen des Instituts für Wirtschaftsforschung der Eidgenössischen
Technischen Hochschule Zürich, Band 15, 1979, S. 45. 

14 Die Korrelation zweier aufeinander folgender Werte ist negativ, d.h. je
höher 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. 

15 Vgl. etwa Deutsche Bundesbank, Die Wirtschaftslage in Deutschland
im Sommer 1999, in: Monatsberichte der Deutschen Bundesbank,
August 1999.

16 Könnten die Auswirkungen von saisonalen Einflüssen auf eine Zeitrei-
he im einzelnen beobachtet werden, so wäre dasjenige Saisonbereini-
gungsverfahren »am besten«, daß diese Beobachtungen am genau-
sten reproduziert. Tatsächlich können Saisonkomponenten aber nicht
direkt gemessen werden, so daß die oftmals gestellte Frage nach dem
»richtigen« Saisonbereinigungsverfahren unbeantwortet bleiben muß.
In der Praxis wird eine Vielzahl von Bereinigungsverfahren angewandt.
Das Statistische Amt der Europäischen Gemeinschaften (Eurostat)
verwendet z.B. das Verfahren TRAMO/SEATS, das Statistische Bun-
desamt das Berliner Verfahren BV4, die Deutsche Bundesbank das
Census-Verfahren II, Version X-11 und das ifo Institut das Verfahren
ASA-II. Inzwischen gibt es allerdings empirische Studien, nach denen
die Güte unterschiedlicher Saisonbereinigungsverfahren behelfs-
mäßig anhand von mathematischen Kriterien (z.B. Stabilität der Ana-
lyseergebnisse) bzw. mit Hilfe künstlich erzeugter Zeitreihen (sto-
chastische Simulation) beurteilt werden kann. Siehe dazu etwa:
B. Höpfner, 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: Jahrbücher für Nationalökonomie und Statistik. 

17 Vgl. Deutsche Bundesbank, Die Saisonbereinigung als Hilfsmittel der
Wirtschaftsbeobachtung, a.a.O., S. 30.

18 Laufende Raten aus zeitlich weiter zurückliegenden Perioden sind hin-
gegen relativ stabil, weil hier genügend nachfolgende Zeitreihenwerte
zur Verfügung stehen. 

19 Im Rahmen der Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen geben An-
laß zu Revisionen z.B. verspätet anfallende Ergebnisse von Spezialsta-
tistiken (z.B. Kostenstrukturerhebungen) oder die Auswertung von
Zählungen, die nur in mehrjährigem Turnus stattfinden (z.B. Handels-
und Gaststättenzählung). Außerdem wird in regelmäßigen Abständen
das Preisbasisjahr (gegenwärtig 1995) aktualisiert, was einen nicht
unerheblichen Einfluß auf die Veränderungsrate des Bruttoinlandspro-
dukts und seiner Komponenten haben kann.
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fend und zeitnah erfaßt; im Vorjahresvergleich sind dage-
gen die Raten noch zwei Quartale lang positiv. 
Häufig werden laufende Raten mit Hilfe der Zinseszinsformel
auch auf Jahresrate hochgerechnet. Die laufende Jahresrate
LJ gibt an, wie groß die Veränderung eines saison- und ka-
lenderbereinigten Zeitreihenwerts innerhalb eines vollen Jah-
res sein würde, wenn das in einem bestimmten Jahresab-

schnitt beobachtete Wachstumstempo
während eines vollen Jahres anhielte. Bei
insgesamt n Jahresabschnitten errech-
net sich die laufende Jahresrate aus der
Formel:
LJ = (SBt/SBt–1)n•100–100.
Im angelsächsischen Raum und hier
insbesondere in den USA werden derar-
tige Veränderungsraten als Ausdruck
der aktuellen konjunkturellen Dynamik
gewertet.
Steigt oder fällt eine saison- und kalen-
derbereinigte Zeitreihe im Laufe eines
Kalenderjahres im großen und ganzen
gleichmäßig, so macht es Sinn, auch die
prozentuale Veränderung zwischen den
jeweiligen Jahresendwerten zu berech-
nen. Diese Rate wird als Jahresver-
laufsrate JV bezeichnet; sie ergibt sich
bei n Jahresabschnitten aus: 
JV = (SBt/SBt–n)•100–100.20

Im Fall einer Zeitreihe mit konstanter Sai-
sonbewegung (starre Saisonfigur) müs-
sen Jahresverlaufsraten mit den Wachs-
tumsraten, die aus einer lediglich kalen-
derbereinigten Reihe berechnet werden,
nahezu identisch sein. Daneben gibt es
Halbjahresverlaufsraten HJV, die die Ver-
änderung innerhalb eines Sechsmo-
nats-Abschnitts messen: 
HJV = (SBt/SBt–n/2)•100–100.
Auch Halbjahresverlaufsraten können
natürlich auf Jahresrate hochgerechnet
werden. Für diesen speziellen Fall lautet
die Formel für 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-
ge der festen Prognosetermine im
Herbst bzw. Frühjahr bei der Ex-post-
Beschreibung der Konjunktur auf die Ent-
wicklung im jeweils gerade abgelaufenen
Sommerhalbjahr bzw. Winterhalbjahr ab-
gestellt. Bei vierteljährlichen Ergebnissen
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Auftragseingang im Verarbeitenden Gewerbe
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Quelle: Statistisches Bundesamt, Berechnungen des ifo Instituts.

20 Die Jahresverlaufsrate JV läßt sich aus den n laufenden Raten LRt der
einzelnen Jahresabschnitte errechnen. Es gilt: 
JV = [Πr = 0,...,n–-1 (1+LRt+r /100)]•100–100 ≈ LRt + LRt+1 + ... + LRt+n–1.

21 Diese Formel läßt sich für eine beliebige Zahl von Jahresabschnitten r
verallgemeinern. Bei insgesamt n Teilperioden pro Jahr gilt für die
hochgerechnete Jahresrate aus r (1≤r) Jahresabschnitten: 
LJt = (SBt/SBt–r)n/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 März, die Angaben
zum Winterhalbjahr auf den Vergleich der Monatsergebnis-
se März zu September. 
Zu gleichen Ergebnissen führt die Berechnung von Jahres-
verlaufs- und Jahresdurchschnittsraten dann, wenn eine
wirtschaftliche Zeitreihe, die ohne zyklische, saisonale
oder kalenderbedingte Schwankungen vereinfacht nur aus
dem Trend besteht, einem geometrischen Entwicklungs-
pfad22 folgt. In diesem Fall stimmen die Jahresdurch-
schnittsrate und die Jahresverlaufsrate (und auch die lau-
fende Jahresrate) überein. Im Normalfall liefern beide An-
sätze jedoch unterschiedliche Ergebnisse. Eine Verbin-
dung zwischen den Konzepten kann durch den statisti-
schen Überhang hergestellt werden, der auf den Stand ei-
ner saison- und kalenderbereinigten Zeitreihe am Ende ei-
nes Jahres im Vergleich zum Jahresdurchschnittswert re-
kurriert.

Statistischer Überhang

Formal ist der statistische bzw. rechnerische Überhang ÜB
definiert als prozentuale Differenz zwischen dem Jah-
resendwert SBt+n–1 und dem Jahresdurchschnittswert
(SBt+...+SBt+n–1)/n einer saison- und kalenderbereinigten
Zeitreihe: 
ÜB = {SBt+n–1/[(SBt+...+SBt+n–1)/n]}•100–100.
Dabei bezeichnet n die Anzahl der Abschnitte pro Jahr. Für
den Jahresendwert SBt+n–1 wird der Wert des vierten Quar-
tals (bei Monatszahlen: der Dezemberwert) eingestellt.
Nimmt der Überhang negative Werte an, weil der Jahres-
endwert kleiner als der Jahresdurchschnittswert ist, so
spricht man von Unterhang.
Mit Hilfe des Überhangskonzepts können Jahresdurch-
schnittsraten zu Jahresverlaufsraten direkt in Beziehung
gesetzt werden, sofern die bereinigte Zeitreihe im Verlauf
des Jahres T hinreichend durch eine Gerade approximiert
werden kann. Nach einer aus der Zeitreihenarithmetik her-
geleiteten Faustformel gilt nämlich:

Jahresdurchschnittsrate (T) ≈ Überhang (T–1) 
+ 0,5•Jahresverlaufsrate (T)

Jede Jahresdurchschnittsrate läßt sich in zwei Komponen-
ten zerlegen: Der statistische Überhang mißt das Wachs-
tum, das sich von Mitte bis Ende des Vorjahres T–1 einge-

stellt hat. Hinzu kommt die Hälfte des Anstiegs (bzw. des
Rückgangs), der sich – gemessen an der Jahresverlaufs-
rate – im Lauf des Jahres T ergibt. Dieser spiegelt die rela-
tive Veränderung der Zeitreihe von der Jahreswende bis
zur Mitte des Jahres T wider. Beide Werte zusammenge-
nommen fügen sich approximativ zur Jahresdurch-
schnittsrate.23

Wie ist die Formel ökonomisch 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,
so würde sich im Jahresdurchschnitt gegenüber dem Vor-
jahr immer noch ein »Wirtschaftswachstum« in Höhe des
statistischen Überhangs 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
zweitägigen Bergtour veranschaulichen: Ein Wanderer, der
im Laufe des ersten Tages einen Höhenunterschied von
1 000 m überwunden hat und am zweiten Tag ein Hoch-
plateau durchquert, gewinnt dabei gegenüber der Durch-
schnittshöhe des ersten Tages – statistisch gesehen –
500 weitere Höhenmeter. 
Würde hingegen das Bruttoinlandsprodukt im Verlauf des
Jahres T steigen oder sinken, so fiele die damit verbunde-
ne Jahresdurchschnittsrate größer oder kleiner als der sta-
tistische Überhang aus. Das Überhangskonzept ist damit
für die Interpretation einer Konjunkturprognose von zentra-
ler Bedeutung: Ist die prognostizierte Jahresdurch-
schnittsrate für ein zukünftiges Jahr T größer (oder kleiner)
als der statistische Überhang aus dem Jahr T–1, so erwar-
tet der Prognostiker im Jahr T – gemessen an der Jahres-
verlaufsrate – offenbar einen konjunkturellen Anstieg (bzw.
Rückgang).
Die formale Präzisierung zwischen der Verlaufs- und der
Jahresdurchschnittsrate mit Hilfe der Überhangsrechnung
darf jedoch nicht darüber hinwegtäuschen, daß die skiz-
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22 In diesem Fall hat die Variable Ut folgenden Zeitpfad 
Ut = U0•(1+g/100)t
mit g als laufender Rate (in Prozent) von Periode t zu Periode t–1.

23 Ein genauerer Zusammenhang zwischen Jahresverlaufs- und Durch-
schnittsrate einer saison- und arbeitstäglich bereinigten Zeitreihe bei
linearem Verlauf im Jahr T ist gegeben durch: 
JDT = {(1+ÜBT–1/100)•[1+(n+1)/2n•JVT/100]–1}•100.
Dabei bezeichnet JDT die Jahresdurchschnittsrate im Jahr T, JVT die
Jahresverlaufsrate und n die Zahl der Jahresabschnitte. 
Da ÜBT–1/100•JVT/100 ≈ 0 ist und (n+1)/2n ≈ 0,5 gilt, folgt daraus die
gesuchte Faustformel: JDT ≈ ÜBT–1+0,5•JVT. Diese Präzisierung trägt
der Tatsache Rechnung, daß der »Jahresendwert« SBT-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 muß in diesem Zu-
sammenhang berücksichtigt werden, daß 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 Zusammenhänge 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, daß alle Ergebnisse stets von den mathematischen
Eigenschaften und Steuerungsoptionen des zugrundege-
legten Saisonbereinigungsverfahrens abhängig sind. Wird
im Jahr T statt des idealtypischen linearen Verlaufs das
Wachstum der saison- und kalenderbereinigten Zeitreihe
von Quartal zu Quartal (bzw. von Monat zu Monat) stärker
(konvexer Kurvenverlauf), so überzeichnet die angege-
bene Faustformel – bei jeweils gleicher Jahresverlaufsrate
– die korrespondierende Jahresdurchschnittsrate. Umge-
kehrt wird die Jahresdurchschnittsrate bei konkavem Kur-
venverlauf unterschätzt. 

Empirischer Vergleich

Eine Gegenüberstellung der verschiedenen Verände-
rungsraten für das reale Bruttoinlandsprodukt in Deutsch-
land ab 1991 liefert die folgende Tabelle. Erwartungs-
gemäß zeigen die laufenden Raten die konjunkturellen
Umbrüche zeitnäher als der Vorjahresvergleich. Ein Para-
debeispiel hierfür ist das Jahr 1995: Hier machte sich im
Vorperiodenvergleich die starke konjunkturelle Abkühlung,
die aus der Aufwertung der D-Mark in Verbindung mit
überhöhten Tarifabschlüssen insbesondere im Metallbe-
reich resultierte, im zweiten Quartal bereits deutlich be-
merkbar. Gegenüber dem ersten Quartal des Jahres 1995
betrug die laufende Rate nur noch 0,2%; die Wachstums-
rate, die die Veränderung der unbereinigten Originalwerte
gegenüber den jeweiligen Vorjahreswerten mißt, wies hin-
gegen noch einen Anstieg um 2,2% aus. Diese »Zunah-
me« ist aber zum größten Teil auf den starken konjunktu-
rellen Anstieg der gesamtwirtschaftlichen Produktion im
vorausgegangenen Jahr zurückzuführen; so lag im Jah-
resendquartal 1994 das reale Bruttoinlandsprodukt sai-
son- und kalenderbereinigt um 1% über dem Durch-
schnittswert des Jahres. Entsprechend groß fiel der Über-
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; gegenüber dem höher gelegenen Vorjahreswert ergab
sich jedoch noch ein Rückgang der gesamtwirtschaftli-
chen Produktion um 0,3%. Im ersten Halbjahr 1999 indi-
zierte der Vorperiodenvergleich korrekt die Wachstums-
schwäche in Deutschland: Gegenüber 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 annähernd Stagnation bedeutet, im Ver-

gleich zum Vorjahr ergab sich im Durchschnitt der ersten
beiden Quartale 1999 aufgrund des Überhangs in Höhe
von 0,4% aber noch ein »Wirtschaftswachstum« von
0,8%. Keine gravierenden Abweichungen gibt es schließ-
lich zwischen den Veränderungsraten der Ursprungswerte
und den Veränderungsraten der kalenderbereinigten Wer-
ten des Bruttoinlandsprodukts, jeweils gegen den ver-
gleichbaren Vorjahreswert gerechnet. Dies liegt darin, daß
sich in der Zeitreihe der gesamtwirtschaftlichen Produktion
der Arbeitstageeffekt nur mit etwa 10% niederschlägt.
Der Ex-post-Zusammenhang zwischen Jahresdurch-
schnittsrate, Jahresverlaufsrate und statistischem Über-
hang ist naturgemäß etwas lockerer, als ihn die vorgestellte
Faustformel prima facie suggeriert. Dies ist keinesfalls
überraschend, setzt doch die angegebene Approximation
einen linearen Verlauf der saison- und kalenderbereinigten
Zeitreihe voraus. Die stark schwankenden laufenden Raten
zeigen, daß diese Voraussetzung für 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 für Deutschland innewohnen (für das Brut-
toinlandsprodukt liegt die Fehlermarge gegenwärtig etwa
bei ± 1/2%), kann bei der Interpretation von Konjunktur-
prognosen die angegebene Faustformel dennoch an-
gewendet werden. In aller Regel werden hier nämlich rela-
tiv gleichmäßige Verläufe im Schätzzeitraum unterstellt, so-
fern nicht dem Prognostiker bereits bekannte Sondereffek-
te (z.B. Vorzieheffekte, Nachholeffekte, Gesetzesänderun-
gen) für Schwankungen im zukünftigen Zeitreihenverlauf
sorgen.
Die Verwendung unterschiedlicher Veränderungsraten
trägt dem unterschiedlichen Informationsbedürfnis der
Nutzer von Wirtschaftsanalysen und -prognosen Rech-
nung. Die Veröffentlichung von Raten, die auf erwartete
Änderungen von Ursprungswerten gegenüber dem ent-
sprechenden Vorjahreszeitraum abstellen, ermöglicht es
dem Leser, die prognostizierten Werte unmittelbar mit den
späteren Ist-Ergebnissen der amtlichen Statistik zu verglei-
chen. Auch wissenschaftliche Treffsicherheitsanalysen von
Konjunkturprognosen legen in aller Regel amtliche Ori-
ginalreihen zugrunde.24 Diese werden zum überwiegen-
den Teil als Ursprungswerte bzw. als Veränderung zum
Vorjahreswert veröffentlicht. Zudem ändern sich Vorjahrs-
vergleiche ex post nur bei Revisionen der Ursprungszahlen
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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), Tübingen 1982; M.J.M. Neu-
mann, H.S. Buscher, Wirtschaftsprognosen im Vergleich: Eine Unter-
suchung anhand von Rationalitätstests, in: ifo Studien, 1985,
S. 183–201 oder J. Döpke, E. Langfeldt, Zur Qualität von Konjunktur-
prognosen für Westdeutschland 1976–1994, Kieler Diskussions-
beiträge, 1995, Nr. 247. 
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Vorjahresvergleich versus Vorperiodenvergleich
Bruttoinlandsprodukt in Preisen von 1995

Ursprungswerte Kalender- Saison- und Veränderungen Arbeitstägliche Veränderungen Laufende Statistischer
im Quartal, bereinigte kalender- gegen Vorjahr, Rate (a) gegen Vorperiode Jahresrate (b) Überhang (c)

Jahresergebnis  Werte bereinigte Werte Jahresdurch-  (Verlaufsrate),   
 schnittsrate Jahresverlaufs-

rate
        

Mrd. DM            in %
1992

I 840,2 836,0 858,6 3,6 3,4 1,9 7,8 -
II 850,0 880,1 853,9 1,4 1,6 -0,6 -2,2 -
III 860,7 823,9 854,0 2,2 2,2 0,0 0,1 -
IV 870,1 881,8 853,4 1,7 1,4 -0,1 -0,3 -0,2
Jahr 3421,0 - - 2,2 - 1,3 - -

1993
I 816,6 813,8 839,6 -2,8 -2,7 -1,6 -6,3 -
II 841,1 869,8 844,4 -1,0 -1,2 0,6 2,3 -
III 858,5 821,8 849,0 -0,3 -0,3 0,5 2,2 -
IV 867,6 878,6 850,4 -0,3 -0,4 0,2 0,7 0,5
Jahr 3383,8 - - -1,1 - -0,4 - -

1994
I 837,1 833,2 860,4 2,5 2,4 1,2 4,8 -
II 860,4 889,6 862,6 2,3 2,3 0,2 1,0 -
III 878,2 840,7 867,7 2,3 2,3 0,6 2,4 -
IV 887,5 901,0 874,9 2,3 2,5 0,8 3,4 1,0
Jahr 3463,2 - - 2,3 - 2,9 - -

1995
I 855,4 850,3 878,6 2,2 2,0 0,4 1,7 -
II 879,1 910,2 880,3 2,2 2,3 0,2 0,8 -
III 890,0 853,0 878,5 1,3 1,5 -0,2 -0,8 -  
IV 898,5 904,4 880,1 1,2 0,4 0,2 0,7 0,1
Jahr 3523,0 - - 1,7 - 0,6 - -

1996
I 853,2 851,1 883,3 -0,3 0,1 0,4 1,5 -
II 884,8 918,8 885,3 0,6 0,9 0,2 0,9 -
III 903,7 867,6 890,8 1,5 1,7 0,6 2,5 -
IV 907,9 914,0 892,5 1,0 1,1 0,2 0,8 0,5
Jahr 3549,6 - - 0,8 - 1,4 - -

1997
I 856,0 857,8 891,0 0,3 0,8 -0,2 -0,7 -
II 905,5 937,6 902,5 2,3 2,1 1,3 5,3 -
III 917,7 881,1 903,8 1,5 1,5 0,2 0,6 -
IV 921,9 927,5 908,3 1,5 1,5 0,5 2,0 0,8
Jahr 3601,1 - - 1,5 - 1,8 - -

1998
I 888,9 888,4 918,9 3,8 3,6 1,2 4,7 -
II 915,1 950,2 916,0 1,1 1,3 -0,3 -1,3 -
III 935,6 898,1 921,3 2,0 1,9 0,6 2,3 -
IV 939,0 942,2 923,5 1,9 1,6 0,2 1,0 0,4
Jahr 3678,6 - - 2,2 - 1,7 - -

1999
I 893,8 893,3 922,8 0,6 0,6 -0,1 -0,3 -
II 924,4 958,7 925,2 1,0 0,9 0,3 1,0 -

a) Veränderung der kalenderbereinigten Werte gegenüber dem vergleichbaren Vorjahreszeitraum.
b) Veränderung gegenüber der Vorperiode auf ein volles Jahr hochgerechnet.
c) Prozentuale Differenz zwischen dem Jahresendwert und dem Jahresdurchschnittswert der saison- und kalenderbereinigten
    Ergebnisse.

Quelle:  Statistisches Bundesamt, Berechnungen des ifo Instituts.
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durch die statistischen Ämter. Veränderungsraten aus sai-
son- und kalenderbereinigten Zeitreihenwerten, die sich
auf die jeweilige Vorperiode beziehen (z.B. laufende Raten,
laufende Jahresraten), zeigen dem Leser die besonders in-
teressante Veränderung der Konjunktur (unter Einschluß
der irregulären Komponente); allerdings können sich die
Werte und zuweilen auch die Bewegungsrichtung bei der
Hinzunahme neuer Ursprungswerte in die zu analysieren-
de Zeitreihe ändern. Dies ist natürlich mißlich, wenn es gilt,
laufende Raten zur aktuellen wirtschaftlichen Situation zu
ermitteln. Zudem hängen saison- und kalenderbereinigte
Zeitreihen von den mathematischen Eigenschaften und
Steuerungsoptionen der zugrundegelegten Bereinigungs-
verfahren ab. Dem Gewinn an Aktualität steht also ein Ver-
lust an Präzision gegenüber; bei der Verwendung von lau-

fenden Jahresraten kommt sogar noch eine deutliche Zu-
nahme der Fehlermargen hinzu, da sich jeder Schätzfehler
bei der Hochrechnung auf das volle Jahresergebnis natur-
gemäß mit der Zahl der Jahresabschnitte potenziert. Lau-
fende Jahresraten sollten daher möglichst nur aus relativ
ruhig verlaufenden Reihen ermittelt werden. Letztlich bleibt
es freilich dem Leser überlassen, 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 für die Bundesrepublik
Deutschland und Europa sowohl Vorjahresvergleiche aus
Originalwerten einer Zeitreihe als auch Vorperiodenverglei-
che aus saison- und kalenderbereinigten Reihen veröffent-
lichen.

Wolfgang Nierhaus
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58.  Jahrgang –  i fo  Schne l ld ienst  13/2005

47

Kürzlich veröffentlichte das Statistische Bun-

desamt eine Wachstumsrate des realen Brut-

toinlandsprodukts (BIP) für das erste Quar-

tal 2005. Demzufolge nahm das saisonbe-

reinigte BIP gegenüber dem Vorquartal um

1% zu. Das Ausmaß des Wachstums über-

raschte die Fachwelt. Sieht man aber ge-

nauer hin, so muss man zur Kenntnis neh-

men, dass infolge der Saisonbereinigung die

Aussagekraft der Wachstumsrate nur als

ziemlich unscharf eingeschätzt werden kann.

Die zugehörige Zeitreihe wurde mit dem Ver-

fahren X-12 Arima nach den Vorgaben der

Deutschen Bundesbank bereinigt. Dabei

spielt die Berücksichtigung 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 lässt sich mit der bereinigten Reihe ein

Wachstum von gut 0,5%, also nur etwa die Hälfte des ver-

öffentlichten Werts, berechnen.

Dass trotz dieser Unschärfe die Darstellungsform der Kon-

junkturentwicklung bei Analytikern beliebt ist, ist wohl da-

mit zu erklären, 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 unterdrückt, sondern auch sehr störende Ne-

benwirkungen auslöst. Insbesondere erfährt gerade die kon-

junkturelle Dynamik, die hier im Blickpunkt des Interesses

steht, eine starke Dämpfung, zusätzlich werden hochfre-

quente und irreguläre Komponenten verstärkt, was zu ei-

ner weiteren Verschleierung der konjunkturellen Informa-

tion führt, 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, während die irreguläre Komponente sich über 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 0 eine vollständige Unterdrückung der be-

treffenden Komponente an, der Wert 1 signalisiert keine Wir-

kung und ein Wert größer als 1 eine Verstärkung der Dyna-

mik der betroffenen Komponente. 

Die beiden Wachstumsraten beziehen sich auf zwei unter-

schiedliche Basisquartale; auf das Vorquartal und auf das

Vorjahresquartal. Der Bezug auf das Vorquartal ist die hier

interessantere Transformation. Die zugehörige Amplituden-

funktion signalisiert, dass zwar ein Trend unterdrückt wird,

jedoch erfährt auch die konjunkturelle Dynamik eine mehr

oder weniger starke Dämpfung, 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 ursprünglichen Dynamik erhalten, wäh-

rend konjunkturelle Oberschwingungen relativ weniger ge-

dämpft an Bedeutung gewinnen. Die Verstärkung der sai-

sonalen Bewegungen stört hier nicht weiter, weil die Reihe

vorab saisonbereinigt wurde. Aber es stört gewaltig, dass

sowohl hochfrequente als auch irreguläre Bewegungsan-

teile verstärkt werden. Insgesamt gesehen spiegelt der Fil-

ter-Output nur sehr eingeschränkt 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 Unschärfe. Die zugehörige Am-

plitudenfunktion in Abbildung 1 verdeutlicht den Doppelef-

fekt von Trend- und Saisonbereinigung. Im konjunkturellen

Bereich überwiegen nun Verstärkungseffekte, Gleiches gilt

für die hochfrequenten Komponenten und für große Teile der

irregulären Bewegungen. Auch die Transformation zu Jah-

reswachstumsraten ist demnach weit entfernt von einem

idealen Filter, dessen Amplitudenfunktion für die zu unter-

drückenden Frequenzbereiche 0 und für alle anderen Be-

Georg Goldrian

Eine Anmerkung zur Aussagekraft von Wachstumsraten

Abb. 1
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reiche 1 anzeigt. Ein weiteres Problem ist, dass die beiden

untersuchten Wachstumsraten gravierende Phasenver-

schiebungen verursachen. Verantwortlich für diese un-

günstigen 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 Schätzwerte in dem Sinne, dass neu hinzu-

kommende Reihenwerte die bisherigen Schätzungen nicht

verändern. 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.

Abb. 2
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Für 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 dafür gesehen,

dass sich Deutschland im Vergleich so-

wohl mit früheren Entwicklungen als auch

mit der Situation in anderen Ländern in ei-

ner außergewöhnlich schlechten konjunk-

turellen Lage befindet.

Dabei wird aber ignoriert, dass Wachs-

tumsraten nur dann ein sinnvoller Maß-

stab für die konjunkturelle Entwicklung

sind, wenn in einem intertemporalen Ver-

gleich innerhalb eines Landes die langfris-

tige Trendwachstumsrate über die Zeit

konstant ist bzw. wenn in einem interna-

tionalen Vergleich die Trendwachstums-

raten der verschiedenen Länder identisch

sind. Wenn aber – wie unsere späteren

empirischen Ergebnisse zeigen – die ak-

tuelle Trendwachstumsrate in den USA

3,1% beträgt und diejenige in Deutsch-

land nur 1,1%, dann hätten wir in den bei-

den Ländern nur dann dieselbe konjunk-

turelle Entwicklung, wenn die tatsächliche

Wachstumsrate des BIP in den USA 

2 Prozentpunkte höher wäre als die in

Deutschland. Erst wenn die BIP-Wachs-

tumsrate in den USA um mehr als 2 Pro-

zentpunkte höher ist, befinden sich die

USA in einer günstigeren konjunkturellen

Entwicklung als Deutschland.

Diese Überlegungen zeigen, dass für ei-

ne sinnvolle und zuverlässige Diagnose

der konjunkturellen Entwicklung anhand

von Wachstumsraten immer auch eine

Abschätzung der zugrunde liegenden

Trendwachstumsrate notwendig ist. Dies

ist auch erforderlich, wenn man anstelle

von Wachstumsraten die so genannte

Outputlücke (output gap) als Maßstab für

die Konjunkturentwicklung heranzieht:

Definitionsgemäß ist die Outputlücke die

prozentuale Abweichung der tatsächli-

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 für

die Bestimmung der konjunkturellen La-

ge, sondern auch für die Abschätzung

der mittelfristigen Wachstumsperspekti-

ven und damit für viele wirtschaftspoliti-

sche Problemstellungen von zentraler

Bedeutung.

In diesem Beitrag analysieren wir mit Hil-

fe eines Strukturellen Zeitreihenmodells

die Beiträge von Trend und Konjunktur zur

Entwicklung des realen Bruttoinlandspro-

dukts in einigen größeren OECD-Ländern

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 Ländern einzuschätzen ist.

Eine langfristige Perspektive

Harm Bandholz, Gebhard Flaig und Johannes Mayr

Wachstum und Konjunktur in OECD-Ländern:

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 ungünstige konjunkturelle Entwicklung

widerspiegelt oder ob sich dahinter eine langfristige Wachstumsschwäche verbirgt. Dazu werden

mit Hilfe eines Strukturellen Zeitreihenmodells für verschiedene OECD-Länder von 1950 bis 2004

die Beiträge von Konjunktur und langfristigem Trend zu den Wachstumsraten des Bruttoinlands-

produkts ermittelt. Die Ergebnisse zeigen, dass die Trendwachstumsrate seit den fünfziger Jah-

ren in allen analysierten Ländern zurückging. Besonders stark war aber der Rückgang in Deutsch-

land, wo die aktuelle Trendwachstumsrate zurzeit lediglich 1,1% beträgt und damit den niedrigs-

ten Wert unter allen hier betrachteten Ländern 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 Ländern, ist die enttäuschende Wachs-

tumsperformance in Deutschland vor allem auf die niedrige langfristige Trendwachstumsrate zu-

rückzuführen.
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In den nächsten beiden Abschnitten diskutieren wir das

von uns benutzte ökonometrische Verfahren und erläutern

die Daten. Danach präsentieren wir die Schätzergebnisse

und ziehen daraus einige Schlussfolgerungen.

Das ökonometrische Modell

Die Extraktion der unbeobachteten Trend- und Zykluskom-

ponenten aus der beobachteten Zeitreihe des realen BIP

ist keine triviale Aufgabe. In der Literatur wurden eine gan-

ze Reihe verschiedener Ansätze vorgeschlagen (für einen

Überblick vgl. beispielsweise Canova 1998; SVR 2003). Die

populärsten Methoden dürften 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 Fällen 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 geschätzte Trend nicht

zu weit von der beobachteten Zeitreihe abweichen darf und

dass andererseits der Trendverlauf »glatt« sein soll. Das re-

lative Gewicht dieser beiden Elemente der Zielfunktion wird

durch einen Glättungsparameter gesteuert, der aprioristisch

ohne Rücksicht auf die stochastischen Eigenschaften der

jeweiligen Zeitreihe vorgegeben wird. Dadurch entsteht die

Gefahr, dass künstliche Zyklen erzeugt werden (vgl. etwa

Cogley und Nason 1995 oder Harvey und Jaeger 1993),

was auch unerwünschte Effekte auf die Schätzung der Trend-

komponente haben kann.

In diesem Beitrag verwenden wir für die Schätzung der Trend-

und Zykluskomponenten des realen BIP ein Strukturelles

Zeitreihenmodell (für eine ausführliche Darstellung vgl. Har-

vey 1989; für eine Einführung vgl. Flaig 2003). Strukturelle

Zeitreihenmodelle basieren auf interpretierbaren und wohl-

definierten Spezifikationen für die unbeobachteten Kom-

ponenten der Zeitreihe und erlauben eine flexible Modellie-

rung von speziellen Sachverhalten, wie beispielsweise Aus-

reißern. Der größte Vorteil dieses Ansatzes im Vergleich zu

den oben genannten ad-hoc-Filtern besteht darin, dass die

Modellparameter ökonometrisch geschätzt und nicht a prio-

ri vorgegeben werden. Das resultierende Modell ist damit

den Daten optimal angepasst und ermöglicht Tests auf ei-

ne adäquate Spezifikation.

Im Folgenden zerlegen wir die logarithmierte Zeitreihe des

realen Bruttoinlandsprodukts verschiedener Länder additiv

in ihre Trend-, Zyklus- und irreguläre Komponente:

(1) yt = Tt + Ct + It

Jede dieser Komponenten wird als ein stochastisches Zeit-

reihenmodell spezifiziert (für die genaue mathematische For-

mulierung des Modells siehe Anhang). Damit lassen sich a-

priori-Vorstellungen über die »Natur« dieser Komponenten

effizient in die Modellformulierung einbeziehen.

Die Trendkomponente T beschreibt die langfristige Entwick-

lung der Produktion. Wir wählen 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 Veränderungsrate (drift).

Dieser drift-Term folgt einem random walk. Damit lassen

wir explizit zu, dass sich die langfristige Wachstumsrate per-

manent ändern kann, ohne dass wir aprioristisch festlegen

müssen, wann und in welchem Ausmaß solche »Trendbrü-

che« auftreten. 

Die Konjunktur- oder Zykluskomponente C beschreibt die

mehrjährigen 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

Überlagerung eines kurzen (Kitchin-) und eines langen (Ju-

glar-)Zyklus entsteht. Unabhängig von inhaltlichen Vorstel-

lungen, beispielsweise über Lager- und Investitionszyklen,

ermöglicht die gewählte Spezifikation eine flexible Model-

lierung des konjunkturellen Verlaufs, etwa in Form von asym-

metrischen Auf- und Abschwüngen.

Unsystematische Veränderungen des realen Bruttoinlands-

produkts werden mit der irregulären Komponente I erfasst.

Die Irreguläre ist im Grundmodell eine reine Zufallsvariable.

Falls jedoch ein geschätzter Wert der Irregulären und/oder

des Prognosefehlers außergewöhnlich groß ist, fangen wir

dies durch einen Ausreißerterm 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 Maßzahl der Produktion be-

nötigt, die sowohl in der zeitlichen Entwicklung als auch in

der internationalen Gegenüberstellung aussagekräftig bleibt.

Als Maßstab der realen Wirtschaftsentwicklung einer Volks-

wirtschaft verwenden wir das reale Bruttoinlandsprodukt.

Um einen international aussagekräftigen Vergleich der Er-

gebnisse zu erreichen, werden neben den großen europäi-

schen Volkswirtschaften Deutschland, Frankreich, Italien und

Großbritannien ferner die USA und Japan sowie das Ag-

gregat Euroraum (ohne Deutschland) in die Studie aufge-

nommen. Für die Schätzungen verwenden wir Jahresda-

ten der OECD-Länder für den Zeitraum von 1950 bis 2003,

berechnet in US-Dollar des Basisjahres 1999, auf die das

Konzept der Kaufkraftparitäten angewendet ist. Da die ver-
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wendete Datenbank lediglich Zeitreihen bis einschließlich

des Jahres 2003 umfasst, werden für das Jahr 2004 die

Prognosen des ifo Instituts (Stand: Januar 2005) herange-

zogen.

Um bei der Zusammenfassung der BIP-Daten einzelner Län-

der zu Aggregaten von Ländergruppen, wie der Eurozone,

eine Verzerrung der Zeitreihen durch die relativ volatilen Ent-

wicklungen der Wechselkurse zu vermeiden, benutzen wir

das Konzept konstanter Kaufkraftparitäten. Anstelle der

Wechselkurse werden dabei international vergleichbare

Messziffern zum Vergleich der Kaufkraft verwendet. Aus-

gedrückt in der Kaufkraft des US-Dollar, sind diese definiert

als die zum Kauf einer bestimmten Menge an Gütern und

Leistungen erforderlichen Währungseinheiten eines Landes.

Die aktuellen Benchmark-Ergebnisse der Kaufkraftparitäten,

die alle drei Jahre veröffentlicht werden, spiegeln die Preis-

notierungen eines Warenkorbes wider, der ungefähr 3000

vergleichbare und repräsentative Güter und Dienstleistun-

gen umfasst, aus denen sich das Bruttoinlandsprodukt ei-

nes Landes zusammensetzt. Da auch im Rahmen der Be-

rechnung der Kaufkraftparitäten auf das Konzept eines Ba-

sisjahres zurückgegriffen wird, bezeichnet man die resultie-

renden Werte als auf konstanten Kaufkraftparitäten 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 Universität Gro-

ningen entnommen. Diese geht für den Zeitraum bis 1990

überwiegend auf die Arbeit von Angus Maddison zurück 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

Kaufkraftparitäten der Verlauf des realen BIP innerhalb eines

Landes nicht berührt wird.

Durch die Wiedervereinigung tritt für 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

Verhältnis BIP Westdeutschland zu BIP Gesamtdeutschland

im Jahre 1991 multipliziert. Die Zeitreihe des Euroraumes

wird durch einfache Aufsummierung der Zeitreihen des rea-

len Bruttoinlandsprodukts zu konstanten Kaufkraftparitä-

ten der einzelnen Mitgliedstaaten gebildet. 

Die Daten für 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 ungefähr einen Prozentpunkt

niedriger. Um Konsistenz zu gewährleisten, wird für Japan

die nach aktualisierter Berechnungsgrundlage prognostizier-

te Wachstumsrate des Jahres 2004 um einen Prozentpunkt

auf 3,6% erhöht. Alle Resultate für die Trendwachstumsra-

te, die wir im Folgenden für Japan beschreiben, sind mit den

Daten der »neuen« Methodik nicht mehr voll vergleichbar

und müssen 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 repräsentiert. Die linken Graphiken der Abbil-

dung 1 zeigen den Verlauf der geschätzten Trendkompo-

nenten für die sechs untersuchten Staaten sowie die Euro-

zone ohne Deutschland von 1950 bis einschließlich 2004.

Die Zeitreihen sind sämtlich 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 Länder gegenübergestellt. Als zusätzli-

che Information zeigen die rechten Graphiken in Abbildung 1

die so genannten drift-Komponenten. Diese ergeben sich

gemäß 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)

stärker gewachsen ist als die Produktion in sämtlichen 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. Spätestens seit

Ende der siebziger Jahre wächst die wirtschaftliche Aktivi-

tät in Deutschland zumindest nicht mehr schneller als in den

anderen Ländern, und seit Ende der neunziger Jahre weist

der langfristige Trend in Deutschland sogar die geringste

Wachstumsrate unter den hier analysierten Ländern auf.

Eine detaillierte Betrachtung des Trendwachstums in

Deutschland zeigt, dass hierzulande Anfang der fünfziger

Jahre, bedingt durch den Aufholprozess im Zuge des Wie-

deraufbaus, Wachstumsraten von knapp 9% verzeichnet

werden konnten. Im Laufe der fünfziger Jahre ging die lang-

fristige Wachstumsrate auf knapp 6% zurück. Dieser Rück-

gang setzte sich Anfang der sechziger Jahre zunächst wei-

ter fort, wobei sich das langfristige Wachstum in dieser Zeit

aber weiterhin mit einer aus heutiger Sicht phantastischen
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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 Wachstumsrückgang bereits 1970 begann,

zeigt, dass nicht, wie allgemein propagiert,

allein die Ölkrisen für 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 Ölpreisanstiege lediglich eine Ten-

denz verstärkt zu haben, die bereits zuvor

durch andere strukturelle Faktoren ausgelöst

worden ist. In einer anschließenden Erholung

erhöhte 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 zusätzlich durch langfristige Wachstums-

tendenzen unterstützt wurde. Zu Beginn der

neunziger Jahre verlangsamte sich das

Trendwachstum abrupt und fiel innerhalb von

nur fünf Jahren von 3,3% (1990) auf 1,4%

(1995). Der Rückgang des Trendwachstums

setzte sich seitdem, wenn auch deutlich ver-

langsamt, bis in die Gegenwart fort. Mit ei-

ner aktuellen langfristigen Rate von 1,1%

wächst 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 geschätzten 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) über 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 über die vergangenen

55 Jahre in Italien gewachsen. Auch dort ba-

siert die insgesamt starke Zunahme der Pro-

duktion primär auf den hohen langfristigen

Wachstumsraten während der fünfziger und

den frühen 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%. Während es in der ersten

Hälfte der achtziger Jahre (1982–1986) eine vorübergehen-

de Unterbrechung dieser Tendenz mit sogar einer leichten

Erholung der Potentialraten gab, war diese Entwicklung sicht-

Abb. 1

Tab. 1

Langfristige Wachstumsraten in OECD-Ländern

(Periodendurchschnitte; Angaben in Prozent)

1950–
1969

1970–
1989

1990–
1999

2000–
2004

Deutschland 6,0 2,5 1,9 1,1

Frankreich 4,9 2,6 1,9 2,1

Italien 5,6 2,8 1,6 1,7

Eurozone (ohne
Deutschland)

Nachrichtlich:
Eurozone

5,2

5,4

2,9

2,8

2,2

2,1

2,2

2,0

Großbritannien 2,8 2,1 2,5 2,6

Vereinigte
Staaten

3,7 3,2 3,1 3,1

Japan 9,0 4,2 1,5 2,4

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.
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bar weniger ausgeprägt und deutlich kürzer als die zur sel-

ben 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 wächst seit 1997 mit einer er-

staunlich konstanten langfristigen Rate von 1,7%. 

Eine ähnliche 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 führt, dass sich die

Trendkomponente für das französische Bruttoinlandspro-

dukt seit 1950 ständig unterhalb der seiner großen euro-

päischen Nachbarn bewegt. Abgesehen von diesem gerin-

geren Wachstum während der fünfziger Jahre verläuft die

Potentialrate des französischen Bruttoinlandsprodukts sehr

ähnlich wie die der italienischen Produktion. Nach maxima-

len 5,5% im Jahr 1963 verlangsamte sich das Wachstum

während der nächsten 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 vorübergehenden Schwäche-

periode (1992) im Jahr 2002 wieder eingeschwenkt. Frank-

reich weist damit seit 1994 das kräftigste Potentialwachs-

tum des Bruttoinlandsprodukts unter den drei größten Volks-

wirtschaften der Eurozone auf. 

Die Trendkomponente des aggregierten Bruttoinlandspro-

dukts in der Eurozone (ohne Deutschland) wird maßgeblich

durch die bereits beschriebenen Verläufe in Frankreich und

Italien bestimmt. Abbildung 1 zeigt, dass sich das langfris-

tige Produktionswachstum in der Eurozone – wie in Frank-

reich – in den fünfziger Jahren zunächst 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 mäßige 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 schließlich bis zum Jahr 1998 wie-

der auf 3,0% anzuwachsen. Als Folge einer Verlangsamung

über 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. Während 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-

ne trotz der jüngsten Verlangsamung zurzeit weiterhin um

knapp einen Prozentpunkt oberhalb derer in Deutschland.

Ein völlig anderes Wachstumsbild als in den bisher betrach-

teten Volkswirtschaften der Eurozone zeigt sich in Großbri-

tannien, wo die drift-Rate deutlich glatter verläuft. Insbeson-

dere konnte die britische Volkswirtschaft in den fünfziger

und sechziger Jahren nicht mit dem äußerst hohen Poten-

tialwachstum von Deutschland, aber auch nicht mit dem

der Eurozone mithalten. Entsprechend fiel auch der Rück-

gang der Wachstumsraten während der späten 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 Rückgang

zwischen 1950 und 1981 7,6 Prozentpunkte). Ende der

siebziger Jahre begann sich das langfristige Wachstum wie-

der zu beschleunigen. Mit aktuell 2,7% wächst die Pro-

duktion in Großbritannien 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

verläuft der britische Wachstumstrend seit 1950 noch deut-

lich unterhalb derer von Deutschland und der Eurozone. Ur-

sächlich dafür ist das angesprochene, weniger dynamische

Wachstum zwischen 1950 und 1980. Die aktuelle Entwick-

lung wird aber dafür Sorge tragen, dass sich die in der Ver-

gangenheit akkumulierten Differenzen in der Zukunft wei-

ter verringern werden.

Augenscheinlich noch weniger volatil als in Großbritannien

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 beträgt

die Amplitude für den gesamten Beobachtungszeitraum von

1950 bis 2004 lediglich 0,7 Prozentpunkte. Auch das Ver-

laufsmuster ist deutlich glatter. Während die Potentialraten

in den zuvor betrachteten europäischen Ländern vor allem

in den neunziger Jahren wiederholt zwischen Phasen hö-

heren und niedrigeren Wachstums schwankten, gab es in

den Vereinigten Staaten lediglich einen einzigen derartigen

Übergang. 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 Übergang 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 würde das Wachs-

tumsdifferential von 2 Prozentpunkten die seit den fünfziger

Jahren klaffende Lücke im Trend zwischen Deutschland und

den Vereinigten Staaten innerhalb der nächsten sechs Jah-

re vollständig schließen.

Im völligen 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-

ten erheblich von stattlichen 10,3% (1966)

auf 0,0% (1997) reduziert hat. Die erste Pha-

se der Wachstumsverlangsamung erfolgte

zwischen 1966 und 1974. Hier verringerte

sich der Trendanstieg von 10,3 auf 3,4%.

Nach einer – für japanische Verhältnisse –

Periode relativer Konstanz, in der sich die

Potentialraten wieder bis auf 4,4% erhöhen

konnten, erfolgte zwischen 1989 und 1997

die zweite Phase der Verlangsamung, die ge-

gen Ende der Asienkrise in einer absoluten

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 höher als bei den hier betrachteten Staa-

ten der Eurozone und auch leicht höher als in Großbritan-

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. Darüber hinaus hat

das Statistische Amt Japans in der Vergangenheit die VGR-

Daten am aktuellen Rand wiederholt und zum Teil drastisch

revidiert. Derartige Revisionen könnten ex post dazu führen,

dass die hier getroffenen Aussagen über die positive Ent-

wicklungstendenz relativiert werden müssten. Bei aller Un-

sicherheit am aktuellen Rand deuten aber unsere Schätz-

ergebnisse darauf hin, dass sich in Japan die Trendwachs-

tumsrate in den letzten Jahren erhöht hat und inzwischen

höher sein dürfte als in Deutschland.

Zyklische Komponenten

Die zyklische Komponente C beschreibt die mehr oder

weniger regelmäßigen 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 Län-

dern gut erfasst. Tabelle 2 gibt die geschätzten Zyklus-

längen für die sechs betrachteten Länder sowie die Eu-

rozone (ohne Deutschland) wieder. Beide identifizierten

Zyklen lassen sich im Sinne der klassischen Konjunktur-

theorie (vgl. Schumpeter 1939) interpretieren. Der kürze-

re Zyklus hat in sämtlichen Volkswirtschaften eine Länge

von jeweils drei bis fünf Jahren und entspricht somit dem

Kitchin-Zyklus. Der längere Zyklus korrespondiert mit dem

Juglar-Zyklus, dessen Schwingungsdauer zwischen sie-

ben und zwölf Jahren liegt. Eine Ausnahme bildet der zwei-

te Zyklus in den Vereinigten Staaten, dessen Länge auf

17 Jahre geschätzt wird. Dieses Problem trat auch schon

bei anderen Studien auf (vgl. bspw. Harvey, Trimbur und

van Dijk 2002 oder Harvey und Trimbur 2003). Die Ursa-

che dafür scheint vor allem in der BIP-Entwicklung Ende

der fünfziger Jahre zu liegen. Schätzt man das Modell

nämlich nur für die Jahre ab 1960, erhält man einen deut-

lich ausgeprägten zehnjährigen Zyklus. Die mit Hilfe des

Kalman-Filters generierten Zyklen erscheinen aber auch

mit dem Modell für das gesamte Sample plausibel, zu-

mal die empirische Autokorrelationsfunktion der extrahier-

ten Zykluskomponente ein Maximum im Bereich von et-

wa zwölf Jahren aufzeigt. 

Neben der geschätzten Zyklusdauer finden sich in Tabel-

le 2 die in der Spezifikation verwendeten Interventionsdum-

mies. Deren Inklusion war bei Italien, Großbritannien und Ja-

pan erforderlich, da andernfalls die für eine unverzerrte Schät-

zung notwendige Verteilungsannahme über die Normalität

der Residuen (der Ein-Schritt-Prognosefehler) durch Ausrei-

ßer in den Jahren 1974 bzw. 1975 verletzt würde. 

Abbildung 2 zeigt die geschätzten zyklischen Komponen-

ten für die sieben betrachteten Volkswirtschaften. Wie im

vorigen Abschnitt dient die deutsche Reihe als Referenz-

größe, mit denen die Konjunkturzyklen der anderen Län-

der sowie der Eurozone (ohne Deutschland) verglichen wer-

den. Die Kurven beschreiben die Outputlücken, also die

prozentualen Abweichungen des BIP vom Potentialwachs-

tum. Ohne hier auf sämtliche Schwingungen und Wende-

punkte der identifizierten Konjunkturzyklen einzugehen, legt

die Abbildung 2 nahe, dass die hier verwendete Methode

verlässliche und gut interpretierbare Zyklen liefert. Für

Deutschland erkennt man die ausgeprägten Rezessionen

der Jahre 1967 und 1975; letztere als Folge der ersten Öl-

krise. Nach einer konjunkturellen Erholung gab es auch

als Folge der zweiten Ölkrise Anfang der achtziger Jahre

eine neuerliche Konjunkturverlangsamung. Allerdings fiel

die Reaktion auf den zweiten Ölpreisschock deutlich mo-

derater aus als die auf den ersten. Anfang der neunziger

Jahre erkennt man den »Wiedervereinigungsboom«. Durch

den Schub der Deutschen Einheit erreichte die Outputlü-

cke im Jahr 1991 mit 2,7% ihren absolut höchsten Wert.

Tab. 2
Länge konjunktureller Zyklen in OECD-Ländern
(Angaben in Jahren)

Zyklus 1 Zyklus 2 Ausreißer

Deutschland 4,4 8,8 –

Frankreich 3,1 9,6 –

Italien 5,4 8,4 1975

Eurozone (ohne
Deutschland)

5,5 8,9 –

Großbritannien 5,2 12,4 1974

Vereinigte Staaten 4,1 17,6 –

Japan 4,6 9,1 1974

Quelle: Berechnungen des ifo Instituts.
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Abgesehen von diesem Sondereffekt scheint sich aber die

Volatilität des deutschen Konjunkturzyklus in den vergan-

genen 20 Jahren verringert zu haben. Besonders die zy-

klischen Abschwünge nach 1981 und auch nach 1991

erfolgten nicht mehr mit der Schärfe wie zuvor; aber auch

der jüngste »Boom« erreichte mit einer maximalen Out-

putlücke von 1,5% (2000) nicht mehr die Stärke vorheri-

ger Aufschwünge. Schließlich ist zu erkennen, dass die

konjunkturelle Entwicklung der jüngsten Vergangenheit in

Deutschland nicht so schlecht gewesen ist wie vielerorts

argumentiert. Auch unter dem Vorbehalt, dass die Schät-

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, Großbritannien und auch den

Vereinigten Staaten. Deutschland leidet während der letz-

ten Jahre also nicht an einer im internationalen Maßstab

besonders schlechten konjunkturellen Entwicklung, son-

dern an seiner außergewöhnlich niedrigen Trendwachs-

tumsrate. 

Zusammenfassung und 
Schlussfolgerungen

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 Länder Deutschland,

Großbritannien, Frankreich, Italien, USA und

Japan sowie der Eurozone analysiert.

Für alle Länder finden wir einen kurzen 

(Kitchin-)Zyklus mit einer Periodizität zwi-

schen drei und fünf Jahren sowie einen lan-

gen (Juglar-)Zyklus mit einer Zykluslänge

von im Allgemeinen sieben bis zwölf Jahren

(USA als einzige Ausnahme mit einer ge-

schätzten Periodizität von 17 Jahren). Be-

merkenswert ist der weitgehende Gleich-

lauf der Konjunktur in den letzten Jahren.

In allen Ländern 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 Ländern

eine Verbesserung der konjunkturellen La-

ge ein, am stärksten in den USA. Nur in Ita-

lien und der Eurozone (ohne Deutschland)

hat sich die Konjunktur noch etwas abge-

schwächt. 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 Länder. Stattdessen sind die im internationa-

len Vergleich außergewöhnlich niedrigen Wachstumsraten

des realen Bruttoinlandsprodukts in Deutschland seit dem

Jahr 2000, aber auch schon davor, allein auf die niedrige

Trendwachstumsrate zurückzuführen. Unsere Schätzun-

gen zeigen seit Beginn der neunziger Jahre einen langsa-

men, aber stetigen Rückgang der Trendwachstumsrate auf

den aktuellen Wert von 1,1%, der auch mit Schätzungen

in anderen Studien kompatibel ist (vgl. SVR 2003). 

Diese Ergebnisse haben einige Implikationen für die Wirt-

schaftspolitik, zumal es eher unwahrscheinlich ist, dass sich

die Trendwachstumsrate in den nächsten Jahren spürbar

erhöhen wird (vgl. dazu bspw. Kamps, Meier und Oskamp

2004). Die erste Implikation betrifft die Annahmen über 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 längere Stagnationsperioden einstellen. 

Abb. 2

135



Forschungsergebnisse

58.  Jahrgang –  i fo  Schne l ld ienst  4/2005

35

Die zweite Implikation betrifft die richtige Bewertung der in

den letzten Jahren besonders ausgeprägten Wachstums-

schwäche Deutschlands. Es wird manchmal argumentiert,

mit der Überwindung der konjunkturellen Schwächephase

würde die Wachstumsdynamik wieder verstärkt und die ge-

schätzten Trendwachstumsraten müssten 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 spätestens seit dem Ende der siebziger Jah-

re niedriger ist als beispielsweise in Frankreich, Italien, Groß-

britannien und den USA. Dies deutet auf bereits seit lan-

gem bestehende Strukturprobleme in Deutschland hin. Wäh-

rend die Kosten der Wiedervereinigung und die durch die

Einführung des Euro und die Beschleunigung der Globali-

sierung induzierten Schocks sicherlich zur schlechten

Wachstumsperformance in den letzen zehn Jahren maß-

geblich beigetragen haben, zeichnete sich die Wachstums-

schwäche aber bereits lange vorher ab. Die Herausforde-

rungen an die Wirtschafts- und Sozialpolitik sind damit noch

viel größer, 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 Irreguläre zer-

legt:

(A1) yt = Tt + Ct + It

Der Trend T folgt annahmegemäß einem random walk mit

zeitvariabler drift-Rate, die selbst wieder als random walk

modelliert wird:

(A2) Tt = Tt-1 + 
t-1


t = 
t-1 + ξt

Tritt ein drift-Impuls ξt auf, ändert dies permanent die Wachs-

tumsrate des Trends. Diese Modellspezifikation ist äquiva-

lent mit einer kubischen Spline-Funktion (vgl. Harvey und

Trimbur 2003).

Der Zyklus C wird als Summe von zwei Unterzyklen spezi-

fiziert:

(A3) Ct = Ct,1 + Ct,2

Jeder Unterzyklus folgt einem stationären ARMA(2,1)-Mo-

dell mit komplexen Wurzeln im autoregressiven Teil. Die Re-

kursionsformel ist gegeben durch das folgende bivariate Glei-

chungssystem:

(A4) 

C* erscheint nur aus Konstruktionsgründen und hat keine

inhaltliche Bedeutung. Die Periodizität des Unterzyklus i ist

2 � / λ i

c  . Der Dämpfungsfaktor ρi mit 0 < ρi � l garantiert,

dass Ci ein stationärer ARMA(2,1)-Prozess mit komple-

xen Wurzeln im autoregressiven Teil ist. Die konjunkturellen

Schocks κ und κT sind unkorrelierte white noise Variablen

mit einer Varianz σ κi

2 . Sie induzieren stochastisch variieren-

de Phasen und Amplituden der konjunkturellen Kom-

ponte. 

Die irreguläre Komponente wird als Summe einer stochas-

tischen white noise Variablen u und einem deterministischen

Term spezifiziert, der mögliche Ausreißer auffängt:

(A5) It = �0DIt + ut

DI ist eine Dummy-Variable, die in einer bestimmten

Periode den Wert 1 hat und in allen anderen Perioden den

Wert 0.

Für die Identifikation des Gesamtmodells nehmen wir an,

dass alle Schocks voneinander unabhängig und nicht au-

tokorreliert sind.

Das resultierende Unobserved-Components-Modell für die

beobachtete Variable wird mit Hilfe des Kalman-Filters ge-

schätzt, der über ein Glättungsverfahren auch die »optima-

len« geschätzten Werte für die unbeobachteten Komponen-

ten erzeugt (für technische Details der Modellspezifikation

und der Schätzung vgl. Harvey 1989). Die Schätzungen wur-

den mit dem Programm STAMP (Version 6) durchgeführt

(vgl. Koopman et al. 2000).
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Institutionelle Regelungen spielen eine
herausragende Rolle bei der Erklärung der
international und intertemporal unter-
schiedlichen Entwicklung der Arbeitslo-
senquote (für eine Übersicht vgl. Nickell
2003). Zu diesen Regelungen gehören
zum Beispiel die Höhe 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 Tarifverträge usw.), die Ge-
werkschaftsmacht und die Art und Inten-
sität des Kündigungsschutzes.

In der Literatur wurde bisher vor allem die
Abhängigkeit 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 höherer Kündigungs-
schutz und eine großzügigere Arbeitslo-
senunterstützung einen negativen Effekt
auf die Anzahl der neu entstehenden Ar-
beitsplätze haben. Die Studie von Messi-
na (2004) zeigt, dass eine höhere Ge-
werkschaftsmacht und ein höherer Kün-
digungsschutz negativ auf die Expansion
der Beschäftigung im Dienstleistungs-
sektor wirken.

Der Kündigungsschutz steht in diesem Bei-
trag im Mittelpunkt des Interesses. Wir ana-
lysieren, wie sich der Kündigungsschutz

auf die Arbeitsintensität des Wachstums
auswirkt, konkret, wie die so genannte Be-
schäftigungsschwelle von der Intensität
des Kündigungsschutzes abhängt.

Die Beschäftigungsschwelle

Unter der Beschäftigungsschwelle versteht
man die Wachstumsrate des BIP, bei der
sich die Beschäftigung nicht ändert.
Wächst das BIP stärker, steigt die Be-
schäftigung, wächst das BIP langsamer,
sinkt sie. Die Beschäftigungsschwelle ist
aber keine exogene Variable, sondern
hängt von einer Reihe ökonomischer Fak-
toren ab. Dies sieht man am einfachsten,
wenn man sie explizit aus einer Arbeits-
nachfragefunktion herleitet. Berücksichtigt
man beispielsweise als Produktionsfakto-
ren Arbeit und Kapital, ist bei einem kos-
tenminimierenden Verhalten die Wachs-
tumsrate des Arbeitseinsatzes gegeben
durch:

(1)

� ist die Wachstumsrate der totalen Fak-
torproduktivität, � (< 0) ist die Elastizität
der Arbeitsnachfrage bezüglich des Lohn-
satzes und � (> 0) diejenige bezüglich der
Produktion. wL bezeichnet die Wachs-
tumsrate des Arbeitseinsatzes, wI die
Wachstumsrate des relativen Inputprei-
ses Lohn/Kapitalnutzungskosten und wY

die Wachstumsrate der Produktion.
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Die Beschäftigungsschwelle erhält man, indem man in Glei-
chung (1) die Wachstumsrate der Beschäftigung, wL, gleich
null setzt. Der Wert von wY, der diese Gleichung löst, ist die
Beschäftigungsschwelle, die im Folgenden mit BS be-
zeichnet wird. Sie ist gegeben durch

(2)

Die maßgeblichen Faktoren für die Beschäftigungsschwel-
le sind der technische Fortschritt und die Wachstumsrate
des Lohns (relativ zu den Kapitalnutzungskosten). Steigt
die Wachstumsrate der totalen Faktorproduktivität oder des
Lohns, erhöht sich die Beschäftigungsschwelle. Änderun-
gen von relativen Inputpreisen können aber auch die Ar-
beitsnachfrageelastizitäten � und � beeinflussen (für 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 schätzen, sondern spezifizie-
ren die Schätzgleichung als

(3)

wobei der Koeffizient �1,t sich über die Zeit verändern darf.
Da dieser Parameter den Term  –� + �wI aus Gleichung (1)
repräsentiert, ist unmittelbar einsichtig, dass Schwankun-
gen der Wachstumsrate des Lohnsatzes und der totalen
Faktorproduktivität eine zeitliche Variation von �1 implizie-
ren. Die Entwicklung dieses Parameters wird durch einen
Random Walk zweiter Ordnung modelliert. Wir haben auch
getestet, ob �2 zeitlich variiert. Dabei hat sich
aber gezeigt, dass dieser Parameter zwar
zwischen den Ländern unterschiedlich,
innerhalb eines Landes über den Schätz-
zeitraum aber praktisch konstant ist. Die
Schätzung erfolgt im Rahmen eines so ge-
nannten Strukturellen Zeitreihenmodells (für
eine einführende Darstellung vgl. Flaig 2003).

Die Beschäftigungsschwelle ist damit auch
zeitlich variabel und gegeben durch

(4)

Da die Parameter �1 und �2 zwischen den
Ländern unterschiedlich sind, unterscheiden
sich auch die Beschäftigungsschwellen. Wie
bereits erwähnt, soll im Folgenden analysiert
werden, welche Effekte der Kündigungs-
schutz auf die Beschäftigungsschwelle hat.
Ein hoher Kündigungsschutz kann über
mehrere Kanäle auf die Arbeitsnachfrage und
damit auf die Beschäftigungsschwelle wir-

ken. Zum einen erhöht ein intensiver Kündigungsschutz bei
gegebenem Lohnsatz die Kosten des Faktors Arbeit, da
die Unternehmen mit höheren Anpassungskosten bei Be-
schäftigungsfluktuationen rechnen müssen. Zum anderen
führt der Schutz der beschäftigten Insider zu einem höhe-
ren Lohndruck und zu Inflexibilitäten. Dies alles senkt die Ar-
beitsintensität der Produktion und kann dazu führen, dass
die Unternehmen auf eine Ausweitung der Produktion we-
niger mit einer Beschäftigungserhöhung, sondern verstärkt
mit einer Ausdehnung des Kapitalstocks und Intensivierung
des Outsourcing reagieren. Technisch gesprochen sinkt der
Parameter �2 und die Beschäftigungsschwelle steigt.

Die Entwicklung der Beschäftigungsschwelle

Die Gleichung (3) haben wir für die 17 OECD-Länder, die in
Tabelle1 aufgeführt sind, mit Jahresdaten für den Zeitraum
von 1971 bis 2002 geschätzt. Die abhängige Variable ist
die Wachstumsrate des Arbeitsvolumens im Unterneh-
menssektor, die erklärende Variable die Wachstumsrate der
realen Bruttowertschöpfung im Unternehmenssektor (Quel-
le der Angaben: OECD, Economic Outlook). Produktion und
Beschäftigung im Staatssektor sind also nicht enthalten. Die
Daten für Deutschland beziehen sich bis einschließlich 1990
auf Westdeutschland, danach auf Gesamtdeutschland. Die
Gebietstandsveränderung wurde durch eine Dummy-Vari-
able aufgefangen.

Tabelle 1 gibt für verschiedene OECD-Länder und unter-
schiedliche Zeiträume die durchschnittlichen Beschäfti-
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Tab. 1

Die Entwicklung der Beschäftigungsschwellen (in %)

Zeitraum
Land

1971–1980 1981–1990 1991–2002 1971–2002

Australien 1,4 1,2 1,1 1,2
Belgien 6,0 3,9 1,5 3,6
Kanada 1,7 1,0 1,3 1,3
Dänemark 4,6 2,5 2,3 3,0
Finnland 4,2 3,8 3,3 3,7
Frankreich 4,7 3,5 2,2 3,4
Deutschland 5,4 1,6 2,4 3,1
Irland 6,5 3,9 1,0 3,6
Italien 6,6 2,2 1,3 3,3
Japan 4,0 2,1 3,3 3,2
Niederlande 4,2 3,0 1,6 2,8
Neuseeland – 1,4 1,6 – 4,0 – 1,4
Norwegen 6,1 2,7 2,8 3,8
Spanien 4,7 3,0 1,2 2,8
Schweden 3,4 2,1 2,0 2,4
Großbritannien 3,4 2,3 1,6 2,4
USA 1,4 0,5 1,5 1,1
Total 3,9 2,4 1,5 2,6

Quelle: Berechnungen der Autoren.
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gungsschwellen für die private Wirtschaft wieder. In den
meisten Ländern sind die Beschäftigungsschwellen wäh-
rend des gesamten Zeitraums gesunken. So betrug der
ungewichtete Durchschnitt der Beschäftigungsschwellen
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 Beschäftigungsschwellen in den neunziger Jahren
durchschnittlich um etwa einen Prozentpunkt höher als in
den achtziger Jahren. Dabei wiesen die USA aber eine re-
lativ niedrige Beschäftigungsschwelle in Höhe von 1,5%
auf und hatten in den achtziger Jahren eine außergewöhn-
lich niedrige Beschäftigungsschwelle von 0,5%, so dass die-
se Entwicklung auch als eine gewisse Normalisierung be-
trachtet werden kann.

Auffallend sind die relativ hohen durchschnittlichen Be-
schäftigungsschwellen in den kontinentaleuropäischen Län-
dern im Vergleich zu Australien, Kanada, Schweden, Groß-
britannien und den USA. Neuseeland stellt eine klare Sonder-
situation dar. Selbst bei einer starken Rezession (bei einem
Schrumpfen der Wirtschaft bis zu 4%) würde dort das Ar-
beitsvolumen in der privaten Wirtschaft zunehmen. Dieses
Bild deckt sich mit der häufig geäußerten Meinung von den
relativ starren und stark regulierten kontinentaleuropäischen
Arbeitsmärkten. Damit es nicht nur bei reinen Vermutungen
bleibt, muss anhand von empirischen Analysen untersucht
werden, inwieweit die institutionellen Regelungen der Ar-
beitsmärkte tatsächlich für die unterschiedliche Höhe und
Entwicklung der Beschäftigungsschwelle verantwortlich sind.

Die deutsche Situation ist in der Abbildung 1 im Detail wieder-
gegeben. Auffallend ist der starke Wiederanstieg der Be-
schäftigungsschwelle Anfang der neunziger Jahre auf fast
4%. Seit 2000 nimmt die Beschäftigungsschwelle eben-
falls wieder zu. Die Zunahme am Anfang der neunziger Jah-
re geht vermutlich auf das relativ hohe Wachstum der Ar-
beitskosten in diesem Zeiträumen zurück. 

Der Einfluss des Kündigungsschutzes

Im Folgenden wollen wir die Auswirkungen des Kündi-
gungsschutzes auf die Beschäftigungsschwellen näher
untersuchen. Den Employment Protection Index1 haben
wir für die Jahre von 1970 bis 1995 von Nickell (2001) und
Blanchard und Wolfers (2000) übernommen. Diese Wis-
senschaftler verwenden den Employment Protection Index I
(EPI I)2 der OECD für die Zeit nach 1984 und verknüpfen die-
sen mit den Angaben von Lazear (1990) für den davor lie-
genden Zeitraum, wobei sie Werte für die nicht vorhande-
nen Jahre interpolieren. Von 1996 bis 2002 verwenden wir
die neuen Erhebungen der OECD (2004) und die Angaben
in Nickell (2003), die sich ebenfalls auf Berechnungen der
OECD stützen.3 Die OECD-Daten beruhen im Vergleich zu
den Angaben von Lazear auf einer umfassenderen Bewer-
tung der verschiedenen Dimensionen des Kündigungs-
schutzes. Deshalb stellt diese Zeitreihe nur eine grobe An-
näherung an die tatsächliche Entwicklung des Kündi-
gungsschutzes in den jeweiligen Ländern dar. Unser Index
ist auf das Intervall von null bis zwei normiert, wobei zwei
den maximal möglichen Kündigungsschutz darstellt.

Der EPI-Index der OECD beinhaltet verschiedene institutio-
nelle Regelungen, die bei Einstellungen und Entlassungen
berücksichtigt werden müssen. Das Ausmaß des Kündi-
gungsschutzes in den einzelnen Ländern ergibt sich nicht
nur aus den einschlägigen Gesetzen, sondern auch durch
die Rechtsprechung und die tariflichen Vereinbarungen. Die
OECD berücksichtigt bei der Berechnung ihres EPI sowohl
institutionelle Regelungen für unbefristete Verträge als auch
Regelungen für befristete Arbeitsverträge und für Leiharbeit.
Bei den unbefristeten Verträgen werden beispielsweise die
Höhe der Abfindungszahlungen und die Kündigungsfristen
berücksichtigt. Der Index beinhaltet aber auch schwieriger
zu quantifizierende Regelungen wie etwa die formalen und
inhaltlichen Voraussetzungen dafür, dass eine Kündigung

wirksam wird oder die verschiedenen Ein-
spruchsmöglichkeiten der Arbeitnehmer ge-
gen die Kündigung und die Möglichkeiten zur
Anrufung des Arbeitsgerichts. In Deutsch-
land muss zum Beispiel eine Kündigung »so-
zial gerechtfertigt« sein (§1 des Kündi-
gungsschutzgesetzes). Auch bei den befris-
teten Beschäftigungsverhältnissen berück-
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Abb. 1

1 Eine adäquate Übersetzung des Begriffs Employment
Protection wäre Beschäftigungsschutz. Wir verwen-
den im Folgenden aber häufig den Begriff Kündi-
gungsschutz, obwohl der Employment Protection In-
dex mehr umfasst als die reinen Regelungen zum Kün-
digungsschutz (siehe hierzu die Ausführungen weiter
unten).

2 Die OECD berechnet auch einen EPI II, der noch um-
fassender als der EPI I ist. Allerdings gibt es diesen
Index erst seit Ende der neunziger Jahre (OECD 1999).  

3 Werte für die nicht vorhandenen Jahre interpolierten
wir linear.
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sichtigt die OECD eine Vielzahl von Indikatoren, wie bei-
spielsweise die maximale Dauer der Befristung, die mögli-
che Anzahl der aufeinander folgenden befristeten Verträge
oder inhaltliche Voraussetzungen für eine Befristung. Die ein-
zelnen Indikatoren werden von der OECD gewichtet und ab-
schließend zu einem umfassenden Index aggregiert.

Die Abbildung 2 stellt den Zusammenhang zwischen der Be-
schäftigungsschwelle und dem EPI dar, indem sie für beide
Variablen die landesspezifischen Durchschnitte wiedergibt.
Deutschland gehört zu der Gruppe der Länder mit den res-
triktivsten Kündigungsschutzregeln. Die USA, Großbritannien,
Australien und Kanada weisen dagegen einen relativ gerin-
gen Kündigungsschutz auf. Der positive Zusammenhang zwi-
schen den beiden Variablen ist an der eingezeichneten Re-
gressionsgeraden leicht erkennbar. Der Korrelationskoeffizient
beträgt 0,65 und ist bei einer Irrtumswahrscheinlichkeit von
einem Prozent signifikant von null verschieden.  

Die Botschaft der Abbildung 2 bestätigt sich auch, wenn
man mit etwas differenzierteren empirischen Methoden als
mit einem einfachen Streudiagramm der landesspezifischen
Durchschnitte die Daten analysiert. Die Ergebnisse der Re-
gressionsschätzung für einen gepolten Zeit-Länder-Quer-
schnitt (17 Länder über 32 Jahre) sind in der Tabelle 2
dargestellt. Die Schätzungen beinhalten einen linearen
Trend, da die Beschäftigungsschwellen im Zeitablauf ten-
denziell zurückgegangen sind (vgl. Tab. 1).4 Der Trend ist
hoch signifikant. Ein stärker ausgeprägter Kündigungs-
schutz erhöht signifikant die Beschäftigungsschwelle. Steigt
der EPI um einen Punkt, so erhöht sich nach unserer Schät-

zung die Beschäftigungsschwelle um
1,2 Prozentpunkte. Deutschland hatte zwi-
schen 1991 und 2002 im Durchschnitt ei-
ne Beschäftigungsschwelle von 2,4% im
privaten Sektor. Wäre in Deutschland in die-
sem Zeitraum der Kündigungsschutz ähn-
lich wie in Großbritannien (EPI = 0,4 anstatt
1,4 für Deutschland) gewesen, so hätte sei-
ne Beschäftigungsschwelle nur 1,2% be-
tragen. Das Wachstum hätte also nur halb
so hoch sein müssen, damit es zu einer
Ausweitung der Beschäftigung in den pri-
vaten Unternehmen gekommen wäre. In
den Jahren von 1991 bis 2002 wuchs die
private Wirtschaft in acht Jahren um weni-
ger als 2,4%, aber nur in vier Jahren um we-
niger als 1,2%. Die Beschäftigung wäre mit
britischen Kündigungsschutzregelungen in
Deutschland also nicht in acht, sondern nur

in vier Jahren zurückgegangen. Dabei wäre die Belebung
des Arbeitsmarktes wahrscheinlich noch höher ausgefal-
len, da wir nur den partiellen Effekt der Beschäftigungsin-
tensität des Wachstums berücksichtigen. So ist damit zu
rechnen, dass ein geringerer Kündigungsschutz zusätzlich
das Wachstum erhöht (Blanchard und Portugal 2001) und
nicht nur die Beschäftigungsintensität des Wachstums.  

Die vorliegenden Ergebnisse sollten als erster Schritt einer
umfassenden Analyse der Einflussfaktoren auf die Be-
schäftigungsschwelle betrachtet werden, da die Höhe der
Beschäftigungsschwelle sicherlich auch noch von anderen
institutionellen Arbeitsmarktregelungen als dem Kündi-
gungsschutz abhängt. 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 Beschäftigungsschwelle ha-
ben, wobei der signifikante Effekt des Kündigungsschutzes
aber erhalten bleibt. Eine Lockerung des Kündigungs-
schutzes senkt die Beschäftigungsschwelle und leistet ei-
nen Beitrag zur Entspannung des Arbeitsmarktproblems.
Lockerungen des gesetzlichen Kündigungsschutzes sollten
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Abb. 2

Tab. 2
Beschäftigungsschwelle und Kündigungsschutz

Beschäftigungsschwelle Koef. t-Wert

EPI 1.215 9.34

Trend –.105 –11.12
Konstante 3.015 12.23

Regression mit robusten Standardfehlern

Beobachtungen = 543
R2 = 0.3058

Quelle: Berechnungen der Autoren.

4 Die Einführung eines linearen Trends ist allerdings eine sehr restriktive An-
nahme. Deswegen haben wir das Modell auch mit Dummy-Variablen für
die einzelnen Jahre geschätzt, um mögliche Schocks zu erfassen. Die fi-
xen Zeiteffekte erwiesen sich insgesamt als hochsignifikant. Allerdings
ändern sich die Aussagen bezüglich des EPI nicht. Der Koeffizient beträgt
nun 1,285 und ist ebenfalls hochsignifikant (t-Wert = 10,2).
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daher einen hohen Stellenwert in der arbeitsmarktpolitischen
Reformdiskussion haben (für konkrete Vorschläge vgl. bspw.
Sachverständigenrat 2003).
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Die Arbeitslosenquote ist ein wichtiger In-
dikator für die konjunkturelle Entwicklung,
aber auch für die Fähigkeit einer Volkswirt-
schaft, den strukturellen und technolo-
gischen Wandel zu bewältigen und die ins-
titutionellen Regelungen so zu gestalten,
dass ein »angemessener« Beschäfti-
gungsstand erreicht werden kann. Um die
aktuelle Situation in Deutschland in eine län-
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 für die amerikanische Ar-
beitslosenquote durchgeführt. Sowohl der
historische als auch der internationale Ver-
gleich zeigen, vor welch großer Herausfor-
derung Gesellschaft und Politik stehen, um
den trendmäßigen Anstieg der Arbeitslo-
sigkeit zu stoppen oder gar umzukehren.

Die Daten

In der Abbildung 1 ist die Entwicklung der
deutschen und amerikanischen Arbeits-

losenquote von 1950 bis zum zweiten
Quartal 2003 dargestellt. Um das Sai-
sonbereinigungsproblem zu vereinfachen,
werden die ursprünglichen Monatswerte
zu Quartalsdurchschnitten zusammen-
gefasst. Die nicht saisonbereinigte deut-
sche Arbeitslosenquote bezieht sich auf
die abhängigen Erwerbspersonen (Quel-
le: bis einschließlich 1990: 50 Jahre Deut-
sche Mark, CD herausgegeben von der
Deutschen Bundesbank; ab 1991: Bun-
desanstalt für 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
Arbeitsämtern beruhen, die amerikani-
schen auf Haushaltsbefragungen. Stan-
dardisierte Arbeitslosenquoten sind leider
für den gesamten Zeitraum nicht verfüg-
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 über mehr als fünf
Jahrzehnte.

Schon ein visueller Vergleich zeigt die völ-
lig gegensätzliche trendmäßige Entwick-
lung in den beiden Ländern. In Deutsch-
land sinkt die Arbeitslosigkeit von unge-
fähr 11% im Jahre 1950 auf unter 1% Mit-
te der sechziger Jahre des letzten Jahr-
hunderts und steigt dann treppenförmig
an, um schließlich in den Jahren 1996 bis
1999 sowie in den ersten beiden Quarta-
len 2003 sogar den Wert von Anfang der
fünfziger Jahre zu übertreffen. Deutlich
zeigt sich auch die trostlose Lage in Ost-
deutschland, welche die gesamtdeutsche
Arbeitslosenquote im Vergleich zu West-
deutschland ungefähr um weitere 2 Pro-
zentpunkte in die Höhe treibt. Im Gegen-
satz zu Deutschland ist die amerikanische

Ein langfristiger Vergleich zwischen Deutschland und den USA

Gebhard Flaig

Die Entwicklung der Arbeitslosenquote

Es ist äußerst interessant, die Entwicklung der deutschen Arbeitslosenquote seit Beginn der

fünfziger Jahre des letzten Jahrhunderts zu analysieren. Die Ergebnisse von Schätzungen mit

Hilfe eines Strukturellen Zeitreihenmodells zeigen, dass die Trendkomponente der gesamt-

deutschen Arbeitslosenquote inzwischen höher ist als im Jahre 1950 und dass ein weiterer

Anstieg droht.

Abb. 1
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Arbeitslosenquote im Trend von den fünfziger bis Anfang
der achtziger Jahre gestiegen, zeigt aber seitdem einen deut-
lichen negativen Trendverlauf. Deutlich zu sehen sind in bei-
den Ländern auch ausgeprägte 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 durchgeführt. Das Modell wird im Anhang im Detail
dargestellt.

Die Trendkomponente P repräsentiert 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 völlig identisch. Die
NAIRU ist die gleichgewichtige Arbeitslosenquote, bei der vom
Arbeitsmarkt kein Impuls für eine Veränderung der Inflations-
rate ausgeht (für eine Darstellung des NAIRU-Konzepts vgl.
beispielsweise Franz, 2001). Staiger, Stock und Watson (2001)
zeigen allerdings für die USA, dass die mit Hilfe eines struk-
turellen Phillips-Kurven-Modells geschätzten NAIRU-Werte
sich nur unwesentlich von den Werten unterscheiden, die mit
einer einfachen univariaten Zeitreihenzerlegung gewonnen wur-
den. Franz (2003) berichtet ebenfalls, dass auch komplexe
Phillips-Kurven-Schätzungen für 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 irregulären Komponente abgesehen,
ist die zyklische Komponente die Abweichung der tatsäch-
lichen Arbeitslosenquote von ihrem Trendwert. Wie im Anhang
näher beschrieben, modellieren wir diese Ab-
weichung als die Summe von zwei stochas-
tischen sinusförmigen Schwingungen mit
unterschiedlicher Frequenz. Das Modell lässt
zu, dass sich aufgrund zufälliger Schocks so-
wohl die Amplitude als auch die Phase der Zy-
klen ändern können.

Mit dieser Spezifikation zerlegen wir in einer
statistisch-ökonometrisch optimalen Weise
die Arbeitslosenquote in den Trendwert (NAI-
RU), in einen langen und einen kurzen Zy-
klus sowie in die saisonale Komponente. Dies
liefert interessante Erkenntnisse für die Ver-
gangenheit, erlaubt aber gleichzeitig auch
die Abschätzung der weiteren Entwicklung
zumindest für die unmittelbare Zukunft.

Die geschätzten Komponenten der amerikanischen
und deutschen Arbeitslosenquoten

USA

Im Folgenden wird zunächst das Ergebnis der beschrie-
benen Zerlegung für die amerikanische Arbeitslosenquo-
te vorgestellt. Abbildung 2 zeigt die tatsächlich Entwick-
lung sowie die generierte Trendkomponente. Die Trend-
komponente steigt von ungefähr 4,5% Anfang der fünfzi-
ger Jahre auf 5,6% im Jahre 1960 und fällt dann wieder
auf 4,3% im Jahre 1968. Danach steigt die Trendkompo-
nente bis zum Jahr 1982 stetig auf den Höchststand von
7,8% im Jahr 1982 an und fällt danach über 18 Jahre auf
den Stand von 5,0% im Jahr 2000. Der Rückgang der
NAIRU ist also im Gegensatz zur landläufigen Meinung
keinesfalls nur ein Phänomen der neunziger Jahre, son-
dern hat bereits viel früher eingesetzt. Dieses Ergebnis
ist weitgehend kompatibel mit den Trendverläufen, die bei-
spielsweise von Staiger, Stock und Watson (1997) oder
Ball und Mankiw (2002) geschätzt wurden. Die Schätzung
für den aktuellen Stand der Trendkomponente der ame-
rikanischen Arbeitslosenquote im ersten Halbjahr 2003
beträgt 5,2%. Wir beobachten in den letzten zwei Jahren
einen leichten Anstieg der Trendkomponente in Höhe von
0,1% pro Jahr. Statistisch gesehen ist dieser Wert des
so genannten drift-Parameters allerdings nicht signifikant
von null verschieden. Die Schätzung für die amerikanische
NAIRU der nächsten Jahre liegt also im Bereich von 5,2 bis
5,5%. Eine interessante Frage ist natürlich, ob die NAIRU
tatsächlich wieder weiter steigen oder ob sie bei unge-
fähr 5% verharren wird. Die Zeit einer trendmäßig fallen-
den Arbeitslosenquote scheint aber vorläufig beendet zu
sein.

Der obere Teil der Abbidung 3 zeigt den kurzen und den
langen Zyklus, der untere Teil den Gesamtzyklus. Der kur-

Abb. 2
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ze Zyklus hat eine durchschnittliche Länge
von 4,2 Jahren, der lange Zyklus eine von
10,6 Jahren. Die größten Ausschläge 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 für die Entwicklung der Wachs-
tumsraten des Bruttoinlandsprodukts, de-
ren Volatilität seit Anfang bis Mitte der acht-
ziger Jahre offenbar ebenfalls kleiner ge-
worden ist. 

Strukturelle Zeitreihenmodelle erlauben auch
eine Prognose der zukünftigen Entwicklung.
Viele Studien haben gezeigt, dass kurzfristi-
ge Prognosen mit univariaten Zeitreihenmo-
dellen ein gute Qualität aufweisen, obwohl
sie nur die eigene vergangene Entwicklung
berücksichtigen. Die aktuelle Prognose für
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 nächsten Jah-
res langsam bis auf 6% fällt.

Westdeutschland

Im nächsten Schritt führen wir dieselbe Ana-
lyse für die deutschen Arbeitslosenzahlen
durch. Zunächst untersuchen wir die Ent-
wicklung für Westdeutschland. Die Trend-
komponente startet 1950 mit einem Wert
von 11,8% und fällt dann stetig auf das Mi-
nimum von 0,6% im Jahre 1965. Danach
beobachten wir einen zunächst 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
fällt der Trendwert leicht von 8,4 auf 8,2%,
steigt dann aber nach der Wiedervereini-
gung ständig an, bis er im ersten Halbjahr
2003 einen Wert von 10,1% erreicht. Die
drift-Rate ist zurzeit mit 0,15% zwar nur
leicht höher als die der USA. Zu beachten
ist aber, dass Deutschland – abgesehen
vom leichten Rückgang Ende der achtzi-
ger Jahre – über fast vier Jahrzehnte einen
Anstieg der Trendkomponente der Arbeits-
losigkeit zu verzeichnen hat, während die
USA in den letzten beiden Jahrzehnten ei-
nen deutlichen Rückgang aufweisen. Am
aktuellen Rand ist die Schätzung der Kom-

Abb. 3

Abb. 4

Abb. 5
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ponenten unvermeidlich mit einer gewissen Schätzunge-
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 Länge von 4,7 Jah-
ren, der lange Zyklus eine von 10,3 Jahren. Die Länge
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, während in den USA beide Subzyklen unge-
fähr dieselbe Amplitude aufweisen. Die Amplituden des
Gesamtzyklus hat in beiden Ländern eine ähnliche Grö-
ßenordnung. Es ist eine interessante Aufgabe für die em-
pirische Wirtschaftsforschung, diese Regelmäßigkeiten in-
haltlich zu erklären. 

Schließlich zeigt die Abbildung 6 die saisonale Komponente
der westdeutschen Arbeitslosenquote. Be-
merkenswert sind die starken Ausschläge in
den fünfziger Jahren, die unter anderem auf
ein damals noch hohes Gewicht von saison-
abhängigen Wirtschaftszweigen (Land- und
Forstwirtschaft, Bau) zurückzuführen sind. Da-
nach sind nur noch leichte Änderungen des
saisonalen Musters zu beobachten. 

Da die Trendkomponente weiter ansteigt und
wir uns noch für einige Zeit im ansteigen-
den Ast der zyklischen Komponente befin-
den, prognostiziert das Modell einen Anstieg
der saisonbereinigten westdeutschen Ar-
beitslosenquote von 9,4% im zweiten Quar-
tal 2003 um 1 Prozentpunkt auf 10,4% im
letzten Quartal 2004.

Gesamtdeutschland

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 (für eine ähnliche Vorgehensweise vgl.
bspw. Franz, 2003). Wie Abbildung 1 zeigt,
tritt beim Übergang 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. 

Da sich die saisonale und die zyklische Kom-
ponenten für die gesamtdeutschen Daten

nur relativ wenig von den westdeutschen unterscheiden,
wird in Abbildung 7 nur der geschätzte Trendwert darge-
stellt. Im Vergleich zu den westdeutschen Daten entfällt hier
der leichte Rückgang der Trendkomponente um das Jahr
1990. Wir schätzen jetzt einen ungebremsten Anstieg des
Trends seit Mitte der sechziger Jahre auf 12,3% im zweiten
Quartal 2003. Der aktuelle Wert der geschätzten drift-Rate
beträgt etwas mehr als 0,25% pro Jahr und ist damit fast
doppelt so hoch wie die Anstiegsrate für Westdeutschland.

Im Rahmen einer Phillips-Kurven-Schätzung mit einer zeit-
variablen NAIRU findet Franz (2003) für den Zeitraum von
1980 bis ungefähr 1998 einen ähnlichen 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 Einschätzung des Niveaus und der Ent-
wicklung der Trendkomponente. Allerdings enthält sein Be-
obachtungszeitraum nicht die aktuellen letzten vier Quarta-
le mit einem relativ starken Anstieg der Arbeitslosigkeit, die

Abb. 6

Abb. 7
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möglicherweise zu einer Aufwärtsrevision der Trendschät-
zung führen würden.

Die Modellprognose für die Entwicklung der saisonberei-
nigten gesamtdeutschen Arbeitslosenquote in den nächs-
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 trendmäßi-
gen Anstieg von 0,3 Prozentpunkten als auch einem zykli-
schen Anstieg von 0,9 Prozentpunkten.

Fazit

Die empirische Schätzung der Trend- und Zykluskompo-
nente der deutschen Arbeitslosenquote zeigt deutlich die
tiefe Krise auf dem Arbeitsmarkt. Die Trendkomponente ist
inzwischen auf einen höheren Wert gestiegen als im Jahre
1950. Noch besorgniserregender ist allerdings, dass die tat-
sächliche Entwicklung der Arbeitslosenquote keinerlei Hin-
weis dafür gibt, dass der Anstieg des Trends zum Stillstand
gekommen oder dass gar eine Trendwende eingetreten ist.
Schätzungen 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 ändert, impliziert das hier geschätzte Modell,
dass in den nächsten 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 mög-
liche Reformmaßnahmen eingegangen werden. Das Bei-
spiel der USA zeigt aber deutlich, dass ein lange anhalten-
der Anstieg der Trendkomponente der Arbeitslosigkeit kein
unabänderliches Schicksal ist. Ball und Mankiw (2002) dis-
kutieren mögliche Gründe für den trendmäßigen Rückgang
der amerikanischen Arbeitslosenquote. 

Kurzfristig betrachtet, d.h. konkret bis zum Ende des nächs-
ten Jahres, wird auch die konjunkturelle Entwicklung zu ei-
ner weiteren Verschärfung der Arbeitslosigkeit beitragen. Wir
müssen befürchten, dass wir im Winter 2004/05 die höch-
ste Arbeitslosigkeit seit dem Ende des zweiten Weltkriegs
erleben werden.

Anhang: Die Spezifikation des Strukturellen 
Zeitreihenmodells

Für die statistische Analyse der Entwicklung der Arbeitslo-
senquote verwenden wir in diesem Beitrag ein sog. Struk-
turelles Zeitreihenmodell (für eine ausführliche Darstellung
vgl. Harvey 1989; für eine eher elementare Einführung vgl.
Flaig 2003).

Wir zerlegen die Arbeitslosenquote Ut additiv in die Kom-
ponenten Trend Pt, Zyklus Ct, Saison St und Irreguläre It:

(1) Ut = Pt + Ct + St + It

Viele Autoren (vgl. beispielsweise Franz 2001, Gordon 1997)
modellieren die Trendkomponente der Arbeitslosenquote als
einen random walk ohne drift:

(2) Pt = Pt –1 + ηt,

wobei ηt 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 ändert.

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 geschätzten Trendkomponente,
was gewissen A-priori-Vorstelllungen widerspricht. Deshalb
setzen die Autoren die Varianz von ηt mehr oder weniger
willkürlich auf einen relativ kleinen Wert, der eine Zeitreihe
der Trendkomponente erzeugt, die »plausibel« erscheint. Ei-
ne viel elegantere und effizientere Spezifikation erhält man,
wenn man in das einfache Random-walk-Modell einen drift-
Term einführt, der eine systematische Auf- oder Abwärtsbe-
wegung der Zeitreihe zulässt. Der drift-Parameter darf aber
nicht konstant sein, da die NAIRU über längere Zeiträume kei-
nen monotonen Anstieg oder Rückgang zeigt, sondern bei-
de Zustände aufweisen kann. Im Folgenden modellieren wir
die drift-Rate selbst als einen random walk. Das Modell lau-
tet dann:

(3a) Pt = Pt –1 + μt–1 + ηt,

(3b) μt = μt–1 + ξt

Gleichung (3a) beschreibt die Entwicklung des Niveaus der
Trendkomponente bei gegebener drift-Rate μ, Gleichung
(3b) die zeitliche Entwicklung der drift-Rate gemäß 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 Trendumschwünge 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 Schätzung 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 für die Spezifikation der zyklischen Kom-
ponente ist eine stochastische Sinus-Kosinus-Schwingung,
deren Phase und Amplitude durch Zufallschocks verändert
werden können. Konkret wird die zyklische Komponente
durch das folgende bivariate Gleichungssystem beschrie-
ben (für eine Herleitung vgl. beispielsweise Flaig, 2003):

λc bezeichnet die Frequenz der Schwingung, ρ ist ein Dämp-
fungsfaktor, der die Stationarität von C garantiert und κ und
κ* sind Zufallsschocks, die Phase und Amplitude der zykli-
schen Komponente beeinflussen. Die Variable C* erscheint
nur aus Konstruktionsgründen und hat keine inhaltliche Be-
deutung.

Der Ansatz gewinnt zusätzliche Flexibilität, wenn man zu-
lässt, dass der Gesamtzyklus durch die additive Überlage-
rung von Subzyklen mit unterschiedlicher Frequenz entsteht.
In dieser Arbeit wurden nach entsprechenden Tests sowohl
für die deutsche als auch für die amerikanische Arbeitslo-
senquote jeweils zwei Subzyklen verwandt.

Die Saison wird als Summe zweier sinusförmiger Schwin-
gungen mit den Periodizitäten von zwei und vier Quartalen
dargestellt:

(5) St = St,1 + St,2

Analog zur zyklischen Komponente entwickelt sich jede
saisonale Schwingung gemäß der folgenden Rekursions-
funktion:

Die saisonalen Frequenzen λ j, j = 1, 2, sind gegeben durch
λ j = 2π j / 4. Die Zufallsschocks ω und ω∗ können die Phase
und Amplitude der jeweiligen saisonalen Schwingungen ver-
ändern und so ein variables Saisonmuster erzeugen.

Die Irreguläre wird als reine Zufallsvariable spezifiziert. Bei
der Schätzung war die Varianz dieses Schocks aber prak-
tisch immer null und wird deshalb vernachlässigt.

Das Modell wird mit Hilfe des Kalman-Filters und der Maxi-
mum-Likelihood-Methode empirisch geschätzt. Die ge-
schätzten Werte der Komponenten Trend, Zyklus und Sai-
son werden über den sog. Kalman-Glätter erzeugt.

Die geschätzten Parameter sind auf Anfrage vom Autor er-
hältlich. Die wichtigsten Ergebnisse werden im Text be-
schrieben.
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Der lang anhaltende Konjunkturauf-
schwung der letzten zehn Jahre in den
USA, der mit einer relativ niedrigen In-
flationsrate und einem beeindruckenden
Rückgang der Arbeitslosenquote ver-
bunden war, hat eine Vielzahl von Deu-
tungsversuchen und Analysen angeregt.
Einen prominenten Platz nehmen dabei
Erklärungsansätze ein, die diese Phä-
nomene auf die so genannte New Eco-
nomy zurückführen. Es bleibt zwar oft
ungeklärt, 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
Märkte 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 näher analysiert werden, nämlich
die Behauptung, dass die Wachstums-
rate des Produktionspotentials dauerhaft
gestiegen sei (vgl. als Beispiel für 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 geschätzte Wachs-
tumsrate des Produktionspotentials von
2,75% auf 4% erhöht hat (Visco 2001).

Man kann dies einfach als den üblichen
Überschwang 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 höheren Wachstums des
Produktionspotentials anhand einiger sta-
tistisch-ökonometrischer Verfahren auf ih-
re Plausibilität überprüft werden. 

Ein erster Blick auf die Daten

Um die Entwicklung des amerikanischen
realen Bruttoinlandsprodukts in eine län-
gerfristige historische Perspektive zu
stellen, analysieren wir im Folgenden die
Jahreswerte dieser Variablen über fünf
Jahrzehnte von 1950 bis 2000 (Daten-
quelle: Bureau of Economic Analysis).
Aus vielerlei methodischen Gründen sind
diese Daten etwa mit den Berechnun-
gen des Statistischen Bundesamtes für
das deutsche Bruttoinlandsprodukt nur
bedingt kompatibel (vgl. etwa Nierhaus
2001).

Abbildung 1 zeigt die jährliche Wachs-
tumsrate des realen BIP sowie vier- und
achtjährige (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 über zehnjährigen Booms
suggeriert. Nach der Rezession im Jah-
re 1991 mit einem Rückgang der ge-
samtwirtschaftlichen Produktion um fast
0,5% beobachten wir die höchste
Wachstumsrate in diesem Aufschwung
im Jahr 2000 mit 5%. In den ersten 24
Jahren des Untersuchungszeitraums
von 1950 bis einschließlich 1973 gibt
es neun Jahre, im 17-jährigen Zeitraum

amerikanische Produktionspotential?

Gebhard Flaig

Gibt es einen »New-Economy«-Effekt auf das 

Die hohen Wachstumsraten des amerikanischen BIP während 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

ökonometrischen Zeitreihenmodellen analysiert.
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1974 bis 1990 immerhin noch drei Jahre mit höheren
Wachstumsraten. Vor allem die ersten Jahre nach der Re-
zession 1991 weisen eine relativ schwache Wachstums-
dynamik auf. Auch die vier- und achtjährigen gleitenden
Durchschnitte zeigen kein außergewöhnliches 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 übertroffen (vgl. für eine ähnliche Argumentation Zar-
nowitz 2000).

Außergewöhnlich sind nur die lange Dauer des letzten Auf-
schwungs und die relativ hohen Wachstumsraten in den
Jahren 1998 bis 2000, der (vermutlichen) Spätphase die-
ses Zyklus. Vielleicht ist dies ja ein »New-Economy«-Ef-
fekt, vielleicht aber auch nur eine gewisse Kompensation
der schwachen Performance in der Frühphase des Auf-
schwungs. Wie auch immer, dem unbefangenen Beob-
achter erscheint es merkwürdig, wie aufgrund der Erfah-
rungen von wenigen Jahren so weitreichende Schlussfol-
gerungen gezogen werden können wie die, dass die Trend-
wachstumsrate jetzt um 11/2 Prozentpunkte höher sei als
vor fünf Jahren.

Ohne dass offengelegt wird, was man unter einem Trend
konkret versteht und wie man ihn schätzt, ist eine solche
Aussage inhaltsleer. Wenn man beispielsweise den Trend
durch einen achtjährigen gleitenden Durchschnitt opera-
tionalisieren würde, wäre das Trendwachstum im Jahre
2000 um mehr als einen Prozentpunkt höher als vor fünf
Jahren. Warum vertrauen wir nicht ohne weiteres einer sol-
chen Zahl? Eine Antwort gibt die Abbildung 1, aus der wir
ersehen können, dass ähnliche Anstiege der Wachstums-
rate bereits in früheren Jahrzehnten stattgefunden haben,
die in den folgenden Konjunkturabschwüngen aber im-
mer wieder durch entsprechende Rückgänge kompensiert
wurden. Aus dem Anstieg der Wachstumsraten in den letz-

ten Jahren auf eine höhere Trendwachs-
tumsrate zu schließen, wäre also nur dann
möglich, wenn man davon ausgeht, dass
sich die Wachstumsdynamik in der Zukunft
ganz anders verhält als in der Vergangen-
heit. Wie bereits in der Einleitung erwähnt,
sind solche Proklamationen schon früher
gemacht worden. Aber sie haben sich im-
mer als voreilig erwiesen.

Deshalb soll im Folgenden auch nicht Pro-
phetie im Mittelpunkt stehen, sondern viel-
mehr die sorgfältige Analyse der Frage, ob
es tatsächlich einen Hinweis darauf gibt,
dass sich die Trendwachstumsrate des
amerikanischen BIP in den letzten Jahren
erhöht hat. Generell handelt es sich um das
Problem, die beobachtete Zeitreihe in ei-

ne Trend- und eine Zykluskomponente zu zerlegen. Dafür
gibt es eine Vielzahl von Methoden (Canova 1998). Eine
besondere Popularität hat seit einiger Zeit der Hodrick-
Prescott-Filter gewonnen (Hodrick-Prescott 1997). Er wird
unter anderem auch von der EU-Kommission zur Schät-
zung der so genannten Output gaps herangezogen. Beim
HP-Filter wird die beobachtete Zeitreihe y (zum Beispiel
die logarithmierten Werte des realen BIP) über ein be-
stimmtes Glättungsverfahren additiv in die Trendkompo-
nente yP und in die Konjunkturkomponente yC zerlegt. For-
mal wird yP geschätzt, indem die Zielfunktion

bei vorgegebenem λ hinsichtlich yP minimiert wird. Der erste
Term »bestraft« eine Abweichung des Trendwerts vom be-
obachteten Wert, der zweite Term eine zeitliche Variation der
Veränderungsraten des Trends. λ ist ein Glättungsparameter,
der das relative Gewicht dieser beiden sich im Allgemeinen
widersprechenden Zielsetzungen bestimmt. Für große λ wird
ein glatter Trendverlauf erzwungen, für kleine λ passt sich
der geschätzte Trend stark der tatsächlichen Entwicklung der
Zeitreihe an. Im Allgemeinen wird der Parameter λ mehr oder
weniger willkürlich gewählt. Für Jahreswerte hat sich als Stan-
dard der Wert λ = 100 durchgesetzt.

In der Abbildung 2 sind für λ = 100 und für λ = 400 (ein Wert,
der oft für 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
könnte für die Zukunft optimistisch stimmen, wenn auch
die Veränderung weit unter derjenigen liegt, die Checcetti

Abb. 1
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(2001) behauptet. Was jedoch zur Vorsicht mahnt, sind die
zyklischen Verläufe in der Vergangenheit. So hat vor allem
der Boom in den sechziger Jahren zu einem starken Anstieg
geführt, der nicht permanent war. In abgeschwächter 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 Maße der aktuellen Entwicklung nach-
führt. Kommen im Zeitablauf neue Daten hinzu, erfolgt oft
über mehrere Jahre eine deutliche Revision des geschätz-
ten Trend- und Konjunkturverlaufs. Sollte das Wachstum des
BIP in den USA in den Jahren 2001 und 2002 auf 2% oder
gar darunter fallen, würden die für das Jahr 2000 ausge-
wiesenen Wachstumsraten für die Trendkomponente deut-
lich nach unten revidiert werden, so dass ein ähnlicher Ver-
lauf wie in den achtziger Jahren entsteht. Die einzige wirk-
lich permanente Änderung der Trendwachstumsrate hat zu
Beginn der siebziger Jahre stattgefunden. Nach 1975 war
die durchschnittliche Trendwachstumsrate in der Größen-
ordnung von gut einem halben Prozentpunkt kleiner als in
den fünfziger Jahren.

Ein Problem mit den bisher präsentierten Ergebnissen ist,
dass sie in starkem Maße auf ad-hoc-Annahmen beruhen.
Sowohl die Länge der gleitenden Mittel als auch der Glät-
tungsparameter λ beim HP-Filter sind mehr oder weniger
willkürlich vorgegeben worden. Im folgenden Abschnitt soll
die Analyse mit einem stärker strukturell orientierten Mo-
dellansatz durchgeführt werden.

Ein strukturelles Zeitreihenmodell

Im Folgenden wird ein Zeitreihenmodell spezifiziert, in dem
die beobachteten Werte yt des logarithmierten realen Brut-
toinlandsprodukts zerlegt werden in eine Trend- oder Po-

tentialkomponente Tt, eine zyklische Kon-
junkturkomponente Ct und eine irreguläre
Komponente It:

(2) yt = Tt + Ct + It

Jede dieser Komponenten wird durch ein
stochastisches Zeitreihenmodell be-
schrieben, das gewisse a-priori-Vorstel-
lungen über seine dynamischen Eigen-
schaften repräsentiert (für eine allgemei-
ne Darstellung dieses Modelltyps vgl.
Harvey 1989, für eine Anwendung auf sai-
sonale Daten vgl. Flaig 2000). 

Die Trendkomponente beschreibt das
langfristige Wachstumsverhalten der
Volkswirtschaft. Sie ist wie folgt spezi-
fiziert:

Das Produktionspotential in der Periode t ist gleich dem Pro-
duktionspotential in der Vorperiode plus der Wachstumsra-
te μ des Potentials plus einem stochastischen Niveaueffekt
εt, der durch permanent wirkende Produktivitätsschocks er-
zeugt werden kann.

Die Wachstumsrate des Potentials ist ebenfalls zeitvariabel
und wird durch einen Random walk rekursiv definiert:

Die Wachstumsrate der Trendkomponente »heute« ist gleich
der Wachstumsrate dieser Komponente »gestern« plus ei-
ner Veränderung, die sich additiv zusammensetzt aus dem
deterministisch modellierten Teil γ1 DDt und dem stochas-
tisch spezifizierten Teil ξt.

DDt ist eine Dummy-Variable mit den möglichen Ausprä-
gungen 0 und 1. Ist DDt in einer bestimmten Periode gleich
1, ändert sich die Wachstumsrate des Potentials ab dieser
Periode permanent um den Wert γ1, und die Trendkompo-
nente hat an dieser Stelle einen Knick. Dieser Ansatz wird
hier dazu benutzt, um eine mögliche permanente Reduktion
der Potentialwachstumsrate durch Ölpreisschocks und der-
gleichen aufzufangen. Die Zufallsvariable ξt misst weitere un-
beobachtete Effekte auf die langfristige Wachstumsrate μ.

Die Konjunktur- oder Zykluskomponente Ct beschreibt die
mehrjährigen Schwankungen der Produktion um den lang-

Abb. 2
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fristigen Trend. Diese Komponente wird hier als ein stationärer
autoregressiver Prozess der Ordnung p modelliert:

Dabei ist ωt ein konjunktureller Schock. Die stochastische
Differenzengleichung (5) beschreibt den Transmissionsme-
chanismus, gemäß dem sich ein solcher Schock in den
Folgeperioden über verschiedene Multiplikator- und Akze-
leratoreffekte auf die konjunkturelle Entwicklung auswirkt.

Die irreguläre Komponente It enthält schließlich alle Effekte,
von denen angenommen wird, dass sie sich nur in der lau-
fenden Periode auswirken. Wir modellieren die Irreguläre als
eine Zufallsvariable ut:

Das Modell wird vervollständigt durch die Spezifikation der
Anfangsbedingungen. Da alle Komponenten rekursiv definiert
sind, müssen über die Verteilung in den Vor-Sample-Perioden
bestimmte Annahmen getroffen werden. Da die Trendkom-
ponente T und die Driftkomponente μ 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 Ct spezifiziert.

Gegeben die Anfangswerte für die unbeobachteten Kom-
ponenten und die Modellparameter, liefert der Kalman-Fil-
ter für jede Periode sequentiell eine Schätzung für die Kom-
ponenten und eine Prognose für die beobachtete Variable
yt. Die Parameter werden mit der Maximum-
Likelihood-Methode so geschätzt, dass –
grob gesprochen – die Varianz der Progno-
sefehler minimiert wird.

Die für eine bestimmte Periode t geschätz-
ten Werte der Komponenten benutzen nur
die Beobachtungen vom Beginn des Sam-
ples bis einschließlich dieser Periode. Dies
sind die so genannten »gefilterten« Werte.
Nun ist es aber intuitiv einsichtig, dass der
Potentialwert einer bestimmten Periode mit
größerer Präzision geschätzt werden kann,
wenn man zusätzlich die Entwicklung der be-
obachteten Variablen nach dieser Periode
berücksichtigt. Der Kalman-Filter bietet die
Möglichkeit, unter Ausnützung aller Daten
des Samples so genannte »geglättete« Wer-

te zu berechnen. Gegeben das Modell, sind dies die opti-
malen Schätzungen für die unbeobachteten Komponenten.
Diese geglätteten Schätzungen verwenden wir für die spä-
tere Interpretation der Ergebnisse.

Empirische Ergebnisse des strukturellen 
Zeitreihenmodells

Als Basismodell wurde zunächst eine Variante geschätzt,
bei der auf eine mögliche deterministische Modellierung von
Trendbrüchen (vgl. Gleichung (4)) verzichtet wurde. Da die
Varianz des Störterms ε in der Niveaugleichung (3) immer
völlig insignifikant war, ist der Parameter σ2

ε in den im Fol-
genden präsentierten Ergebnissen auf den Wert Null res-
tringiert worden. Die geschätzten Parameter sind in der Ver-
sion 1 im Anhang angegeben.

Abbildung 3 zeigt die geschätzte Trendwachstumsrate (»sto-
chastischer Trend«). Bis ungefähr 1963 schwankt diese um
3,8%, fällt dann bis zum Jahr 1981 auf das Minimum von
3,05% zurück 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.

Möglicherweise ist sogar dieser kleine Effekt überschätzt. Die
(wenn auch nur schwach signifikante) positive Varianz der
Störterms ξ in der Gleichung (4) bewirkt, dass anhaltende
Veränderungen der Wachstumsrate des BIP gemäß dem Kal-
man-Algorithmus teilweise der Trendwachstumsrate »zuge-
schlagen« werden. Wie bereits beim HP-Filter beobachtet,
ist die dominierende Veränderung der starke Rückgang der
Trendwachstumsrate während der siebziger Jahre.

Deshalb stellt sich die Frage, welche Konsequenzen auftre-
ten, wenn man diese Verlangsamung des Wachstumspro-

Abb. 3
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zesses nicht über die unbeobachtete Störvariable ξ model-
liert, sondern über eine deterministische Dummy-Variable DD
(vgl. Gleichung (4)). Diese Version 2 erzeugt einen plötzlichen
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-
bruch im Jahre 1973 angenommen wird. Lässt man einen sol-
chen Bruch zu, wird die Varianz von ξ völlig insignifikant.

Die Schätzergebnisse dieser Version 2, bei der σξ gleich Null
gesetzt wurde, sind im Anhang angegeben. Die Implikatio-
nen für die Trendwachstumsrate zeigt die Abbildung 3 (»de-
terministischer Trend mit Knick«). Nach dieser Version wird
die Trendwachstumsrate bis 1973 auf 3,8% geschätzt, ab
diesem Jahr fällt sie auf einen Wert von 3,0%.

Die unterschiedlichen Trendverläufe implizieren auch unter-
schiedliche Schätzungen für die zyklische Komponente, die
als Output gap interpretiert werden kann. Abbildung 4 zeigt,
dass über die gesamten 50 Jahre die Einschätzung der kon-
junkturellen Lage im Allgemeinen nicht sehr stark differiert.
Ausnahmen sind die Periode um 1973 und die letzten paar
Jahre. Beispielsweise weist für 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
Einschätzung der konjunkturellen Lage hat auch Auswirkun-
gen auf die vom Modell generierten Prognosen für das Jahr
2001. Da Modell 1 eine relativ geringe Produktionslücke
schätzt, prognostiziert es für 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
für 2001 eine Wachstumsrate von nur 1,9%.

Welches Modell liefert nun eine bessere Beschreibung der
zeitlichen Entwicklung des amerikanischen BIP? Wie der

Standardfehler für 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 präsentierten Modellen wurde eine Reihe
von weiteren Varianten geschätzt, 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 für die gesamte Periode danach 3,0%
beträgt und bei dem die konjunkturelle Komponente durch
einen stationären autoregressiven Prozess vierter Ordnung
abgebildet wird, die zeitliche Entwicklung des amerikani-
schen realen Bruttoinlandsprodukts über fünf Jahrzehnte
hinweg beschreiben kann, ohne dass ein Strukturbruch zu
diagnostizieren wäre. Ist dieses Modell in seinen Grundan-
nahmen korrekt, haben die USA in den neunziger Jahren
keine Erhöhung der langfristigen Wachstumsrate erfahren,
sondern »nur« einen langanhaltenden konjunkturellen Auf-
schwung, der sich wieder zurückbilden wird. Dieser Boom
kann durchaus seine treibende Kraft »New-Economy«-Ef-
fekten verdanken, die auch für den bemerkenswerten An-
stieg der Arbeitsproduktivität gesorgt haben (vgl. etwa Gor-
don 2000, der auch für diese Variable eine starke zyklische
Komponente behauptet).

Schlussfolgerung

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
stärker wächst, oder ob sie lediglich ein zyklisches Phäno-
men widerspiegeln, das nur von temporärer 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
Analyse der Wachstumsraten der amerika-
nischen Wirtschaft während der letzten fünf
Jahrzehnte zeigt aber, dass bis jetzt die em-
pirische Evidenz nicht so überwältigend ist,
dass eine permanente Änderung 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 über
den »wahren« Charakter der Wachstums-
dynamik der neunziger Jahre kann erst in ein
paar Jahren gesprochen werden. Sollte die

Abb. 4
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Abkühlung der gesamtwirtschaftlichen Ak-
tivität nur kurz sein und bald wieder Wachs-
tumsraten von deutlich über 3% erreicht
werden, könnte möglicherweise eine per-
manente Erhöhung der Potentialwachs-
tumsrate konstatiert werden. Nach dem hier
präsentierten Modell ist dies aber eher ein
unwahrscheinliches Szenario. Viel eher sind
ein bis zwei Jahre lang Wachstumsraten von
2% oder niedriger zu erwarten.
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Wirtschaftliche Entwicklung in der
europäischen Währungsunion –
Fortsetzung des Konvergenz-
prozesses?

Ein bemerkenswerter Konvergenzprozess

prägte die wirtschaftliche Entwicklung der

Teilnehmerstaaten an der EWU in den

neunziger Jahren des letzten Jahrhun-

derts. Wie in den Maastrichter Kriterien

gefordert, näherten sich Inflationsraten

und Zinssätze einander an. Sowohl die

Geldmarktzinssätze (vgl. Abb. 1) als auch

die Zinsen auf langfristige Staatstitel (vgl.

Abb. 2) liegen heute auf einem einheitli-

chen niedrigeren Niveau und haben da-

mit die Finanzierungsbedingungen in fast

allen Ländern nachhaltig verbessert. 

Auch die Inflationsraten in Europa näher-

ten sich vom Beginn der 1. Stufe zur EWU

1991 bis zur 3. Stufe der Einführung des

Euro 1999 einander an, wie der Rückgang

der Standardabweichung der nationalen

Inflationsraten in Abbildung 3 anschaulich

verdeutlicht. Schließt man Griechenland

zunächst von dieser Analyse aus, dann

fällt auf, dass im Zuge der Einführung des

Euro die Dispersion der Inflationsraten der

künftigen Mitgliedsländer eineinhalb Jah-

re vor Einführung der gemeinsamen Wäh-

rung am niedrigsten war. Gleichzeitig

konnte auch das durchschnittliche Niveau

der Inflationsraten in den einzelnen Län-

dern auf einen niedrigeren Wert gesenkt

Steffen Henzel und Stephan Sauer*

Konsequenzen der Inflationsunterschiede im Euroraum

Ein wichtiger Schritt auf dem Weg zur europäischen Integration war die Gründung der Europäi-

schen Währungsunion (EWU). Im Zuge dessen übernahm die Europäische Zentralbank im Januar

1999 die Verantwortung für eine einheitliche Geldpolitik im Euroraum von den nationalen Zentral-

banken. Durch die Währungsunion entfallen die Wechselkursrisiken – insbesondere Schwankun-

gen, die durch destabilisierende Spekulation initiiert werden – beim Handel innerhalb der Wäh-

rungsunion. Dies führt zu niedrigeren Transaktionskosten und auf den Finanzmärkten zu geringe-

ren Risikoprämien. Eine Integration der Finanz- und Gütermärkte im Euroraum ist die Folge. Es

stellt sich jedoch die Frage, welche weitergehenden Auswirkungen die einheitliche Geldpolitik im

Euroraum hat, da für alle Mitgliedstaaten derselbe nominale Zinssatz durch die Notenbank fest-

gelegt wird. Im Folgenden soll untersucht werden, welche Probleme sich für den Euro-Währungs-

raum auch aufgrund seiner besonderen Charakteristika daraus ergeben haben. Insbesondere sol-

len zunächst die Ursachen für noch bestehende Unterschiede zwischen den Ländern 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 länderspezifische (asymmetrische) Reaktionen hervorrufen.

Ein besonderes Problem in Europa könnte entstehen, wenn eine Divergenz der Inflationsraten, etwa

durch heterogene Strukturen in den Mitgliedstaaten, persistent ist. Ein Land mit dauerhaft höheren In-

flationsraten hat in einer Währungsunion den Vorteil niedrigerer Realzinsen. Bei niedrigen Realzinsen

werden sich mehr reale Investitionen z.B. in Immobilien lohnen als in den Ländern mit höheren Realzin-

sen. Als Resultat ergibt sich ein tendenziell höherer Investitionsanteil an der gesamtwirtschaftlichen

Produktion, die sich dadurch selbst auch erhöht. Aus der höheren Inflationsrate resultiert aber gleich-

zeitig eine stetige Verschlechterung der Wettbewerbsposition, da Preise und Löhne stärker steigen als

im Partnerland. Der reale Wechselkurs der beiden Länder divergiert somit stetig. Während also Real-

zinsdifferenzen zu einer dauerhaft unterschiedlichen Entwicklung beitragen, führt der reale Wechsel-

kurs eher zu einer Konvergenz zwischen den Ländern einer Währungsunion. Letztlich stellt sich die Fra-

ge, welcher dieser Mechanismen überwiegt. Die EZB (2003; 2005) argumentiert hier, dass mittelfristig

der Wettbewerbskanal die »entscheidende Triebfeder für eine Anpassung« sein wird. Vor diesem Hinter-

grund untersucht der Beitrag, inwiefern sich diese Behauptung mit realwirtschaftlichen Daten der

Euro-Mitgliedsländer bestätigen lässt.

* Stephan Sauer ist wissenschaftlicher Mitarbeiter

am Seminar für Makroökonomie an der Ludwig-

Maximilians-Universität München.
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werden. In Abbildung 3 ist dies am Beispiel

von Griechenland als Land mit der ehemals

höchsten Inflation und Deutschland noch-

mals veranschaulicht. Betrachtet man nun

die nähere Vergangenheit, insbesondere seit

Einführung des Euro 1999, etwas genauer,

so beobachtet man, dass die Konvergenz

der Inflationsraten zunächst zum Stillstand

gekommen zu sein scheint. Zum einen sinkt

seit 1999 die Standardabweichung nicht

mehr spürbar. Zum anderen beobachtet man

jeweils dauerhafte Abweichungen vom Mit-

tel des Euroraums in eine bestimmte Rich-

tung. Manche Länder – insbesondere Spa-

nien, Griechenland und Irland – wiesen in den

ersten Jahren der Währungsunion konstant

überdurchschnittliche Inflationsraten auf (vgl.

Abb. 4). In etwas abgeschwächter Form gilt

dies auch für Italien und Portugal. In ande-

ren Ländern, vor allem in Deutschland und

Finnland, sind die Preise für die meiste Zeit

unterdurchschnittlich gestiegen. Insbeson-

dere in Deutschland lag die Inflationsrate der

vergangenen Jahre immer unter der des Eu-

roraums. Österreich, Belgien und Frankreich

wiesen Inflationsraten auf, die in etwa dem

Durchschnitt des Euroraums entsprachen

oder darunter lagen. In jüngerer Vergangen-

heit beobachtet man vor allem in Spanien

und Griechenland überdurchschnittliche

Preissteigerungsraten. Aber auch Italien hat

zuletzt dazu beigetragen, dass die Inflations-

rate im Euroraum leicht über den Wert von

2% gestiegen ist, welchen die Europäische

Zentralbank mit einer stabilen Preisentwick-

lung noch für vereinbar hält. Im Gegensatz

dazu beobachtet man am aktuellen Rand vor

allem in 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 ausführlich 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
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Konvergenz der betrachteten Länder zu einem einheitlichen

Niveau ist nicht eindeutig festzustellen. Ein deutlicher Auf-

holprozess hat hingegen in Irland stattgefunden, das sich

nunmehr an der Spitze der Länder findet, nachdem es En-

de der achtziger Jahre noch zu den ärmsten Ländern ge-

hörte. 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-

jetunion eine Rezession, liegt nun aber etwa

im Durchschnitt.

Um etwas genauere Aussagen darüber tref-

fen zu können, in welchen Ländern der

Währungsunion 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 überdurchschnittlich gewachsen ist.

Ein im Vergleich zu den anderen Ländern

hohes Wachstum hatte nach 1999 auch

noch Griechenland. Portugal ist nach ei-

ner kurzen Aufholphase nun wieder zurück-

gefallen. Das BIP in Spanien und Finnland

ist zuletzt etwa genauso stark angestiegen

wie der Durchschnitt. Relativ geringes

Wachstum verzeichneten die restlichen

Länder 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 är-

meren Länder sprechen.

Des Weiteren lohnt es sich, die Synchronisation der Kon-

junkturzyklen im Euroraum zu untersuchen. Eine formale Be-

trachtung geht jedoch über das Anliegen dieses Artikels hin-

aus. Eine deskriptive Betrachtung der Konjunkturzyklen wird

anhand Abbildung 7 vorgenommen, wo sich die unterschied-

liche Entwicklung der Outputlücken, also der Abweichung

der tatsächlichen Produktion vom Potential, in den einzel-

nen Ländern zeigt. 

Auch hier ist zunächst eine vielfach unter-

schiedliche Entwicklung der konjunkturellen

Komponente des BIP festzustellen. Man be-

obachtet zunächst, dass der Konjunkturzy-

klus der Länder, die im linken Teil der Gra-

phik dargestellt sind, recht deutlich vom

Durchschnitt des Euroraums abweicht. Wäh-

rend die Niederlande und Portugal negative

Outputlücken aufweisen, sind Griechenland,

Irland und Spanien in einer Phase dynami-

schen Wachstums. Für diese Länder ergibt

sich ein Bild der realwirtschaftlichen Diver-

genz. Die Länder, die im rechten Teil der Gra-

phik dargestellt sind, zeichnen sich dagegen

durch eine hohe Synchronität der konjunk-

turellen Entwicklung aus. Einzig Italien liegt

hier mehrere Jahre leicht über dem Euro-

raum. Insgesamt ergibt sich also ein eher he-

terogenes Bild der Konjunkturzyklen. 
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In welchem Zusammenhang stehen konjunk-

turelle Situation und Inflationsunterschiede?

Abbildung 8 verdeutlicht die enge positive

Korrelation zwischen beiden Größen. Diese

als Phillips-Kurve bekannte Beziehung be-

sagt vereinfacht, dass eine über dem Poten-

tial liegende Produktion mit einer höheren 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. 

Grundsätzlich muss sich ein Währungsraum

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 über Realzinsunter-

schiede in einer Währungsunion auch ver-

stärkend auf konjunkturelle Unterschiede. In-

wieweit dies im Euroraum relevant ist, wird

ausführlich weiter unten behandelt. 

Inflationsunterschiede auslösende
Faktoren

Vergleiche mit anderen großen Währungs-

räumen 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 Phänomen der EWU sind. Im

folgenden Abschnitt werden zunächst Infla-

tionsunterschiede diskutiert, die durch Kon-

vergenzprozesse ausgelöst werden und

nicht auf konjunkturelle Unterschiede zurück-

geführt werden können. Neben diesem auf

Balsassa (1964) und Samuelson (1964) zu-

rückgehenden Phänomen werden anschlie-

ßend konjunkturelle Aspekte, insbesondere

asymmetrische Schocks sowie asymmetri-

sche Reaktionen auf Schocks, die alle Län-

der gleichermaßen treffen, besprochen.

Balassa-Samuelson-Effekt

Auch nach der Einführung der einheitlichen

Geldpolitik sorgt die weitere Konvergenz der

Preise für unterschiedliche Inflationsraten in

der EWU. Während die Preiskonvergenz bei

handelbaren Gütern (z.B. Fernseher) relativ
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weit fortgeschritten ist1, existieren noch stärkere Preisunter-

schiede bei nicht handelbaren Gütern (z.B. lokale Dienstleis-

tungen, Wohnraum). 

Mit Hilfe des Balassa-Samuelson-Effekts lässt sich erklären,

wie es auch bei nicht-handelbaren Gütern zu Preiskonver-

genz und damit im Konvergenzprozess zu Inflationsdifferen-

zen kommt: Niedrigere Preise nicht-handelbarer Güter be-

ruhen auf allgemein niedrigeren Löhnen in diesen Ländern,

die wiederum ihre Ursache in der niedrigeren Produktivität

dieser Länder vor allem bei handelbaren Gütern haben.

Durch den wirtschaftlichen Aufholprozess (z.B. durch Tech-

nologietransfers) wächst die Produktivität im handelbaren

Sektor schneller als in den bereits produktiveren Ländern,

das Lohnniveau und damit auch das gesamte Preisniveau

steigt relativ zu den reichen Ländern. Bei diesem Prozess

handelt es sich um ein gleichgewichtiges Phänomen, und

es besteht für 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 Finanzmärkte auch in ei-

nen nahezu einheitlichen langfristigen Nominalzins überträgt.

Inflationsunterschiede kann die EZB bestenfalls indirekt be-

rücksichtigen. Dabei sollte die EZB allerdings sicherstellen,

dass ihre Definition von Preisstabilität für die gesamte EWU

hoch genug gewählt ist, um bereits weiter entwickelte Län-

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 über

den Balassa-Samuelson-Effekt erklären lassen, weil beide

Länder Deutschland im Pro-Kopf-Einkommen bereits über-

holt haben.

Unabhängig von der Relevanz des Balassa-Samuelson-Ef-

fekts hätte die Problematik ohnehin keine Auswirkungen auf

die spätere Analyse der konjunkturellen Auswirkungen von

Inflationsunterschieden auf Realzinsen und Wettbewerbsfä-

higkeit. Kasten 1 zeigt, dass Realzinsunterschiede auf Ba-

sis des Balassa-Samuelson-Effekts unabhängig vom Wech-

selkursregime entstehen. Die Wettbewerbsfähigkeit von

Volkswirtschaften im internationalen Handel kann vom Ba-

lassa-Samuelson-Effekt ebenfalls nicht beeinflusst werden,

da das Phänomen gerade aus Preissteigerungen bei nicht-

handelbaren Gütern entsteht. Zeigen sich folglich in den re-

alwirtschaftlichen Daten Entwicklungen, die auf konjunktu-

relle Auswirkungen von Inflationsunterschieden zurückzu-

führen sind, stehen diese in keiner Verbindung zum Balas-

sa-Samuelson-Effekt.

Asymmetrien

Asymmetrische Schocks

Volkswirtschaften sind ständig unterschiedlichsten Schocks

ausgesetzt. Diese können das gesamtwirtschaftliche An-

gebot zum Beispiel in Form von Änderungen der Energie-

kosten (Ölpreis), der Arbeitsproduktivität (New Economy),

des Arbeitsangebots (Zuwanderung) oder durch Naturkatas-

trophen positiv wie negativ beeinflussen. Daneben unterliegt

auch die gesamtwirtschaftliche Nachfrage Schwankungen,

beispielsweise durch Änderungen des Konsumentenvertrau-

ens, der Investitionstätigkeit oder der Exportnachfrage. Die-

se Schocks können sowohl direkten Einfluss auf die Inflati-

onsrate haben (z.B. Ölpreis) als auch indirekten über die Aus-

wirkungen der konjunkturellen Lage auf die Inflation (z.B.

Wiedervereinigungsboom).2

Nicht zu vernachlässigen sind auch von der Wirtschaftspo-

litik ausgehende Einflüsse auf Konjunktur und Preise. Die

Regierungen besitzen über administrierte Preise (sie machen

6% des Harmonisierten Verbraucherpreisindex (HVPI) in der

EWU aus) und indirekte Steuern (z.B. Mehrwertsteuererhö-

hung in Deutschland 2007) unmittelbaren Einfluss auf die

nationale Preisentwicklung. Daneben besteht ein indirekter

Einfluss über die nationale Fiskalpolitik und deren Wirkung

auf die Konjunktur. 

Ob diese verschiedenen Schocks für unterschiedliche In-

flationsraten in den Mitgliedsländern der EWU sorgen,

hängt vor allem davon ab, ob sie wie eine Veränderung

des Ölpreises den gesamten Euroraum betreffen oder wie

die Fußball-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-Länder insbesondere in ihrer Abhängigkeit vom Öl, ih-

rer Offenheit im Handel mit Nicht-EWU-Mitgliedern, in der

geographischen Verteilung dieses Handels und in der Art

der importierten Güter. Folglich können sich Schwankungen

des Ölpreises oder bestimmter Wechselkurse gewisser-

maßen als asymmetrische Schocks für die einzelnen Län-

1 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

Wettbewerbsintensität. Außerdem bestimmt sich auch der Preis handel-

barer Güter zum Teil durch nicht handelbare Dienstleistungen wie dem ört-

lichen Marketing und dem Vertrieb. Beispielsweise berichtet die EU-Kom-

mission immer noch Preisunterschiede von teilweise über 20% bei Neu-

wagen (vgl.

http://ec.europa.eu/comm/competition/car_sector/price_diffs/). 2 Vgl. hierzu auch Abbildung 8.
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der darstellen und damit ganz unterschiedliche Konsequen-

zen nach sich ziehen.

Trotz der einheitlichen Nominalzinsen in Europa können so

auch geldpolitische Entscheidungen der EZB durch unter-

schiedliche Transmissionsmechanismen potentiell unter-

schiedliche Auswirkungen auf die reale und die preisliche

Entwicklung in den Mitgliedsländern haben. 

Ein weiterer potentieller Grund für unterschiedliche Inflati-

onsraten könnte darin liegen, dass Veränderungen relati-

ver Preise aufgrund der unterschiedlichen Konsumpräfe-

renzen und damit verbunden unterschiedlicher Gewichte

in den nationalen Preisindizes für unterschiedliche Verän-

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 erklären lässt.

Ursachen der Persistenz in der EWU

Die beschriebenen Asymmetrien sind eine natürliche Eigen-

schaft von Ökonomien. Verschiedene Anpassungsmechanis-

men, die im Folgenden in Bezug auf die EWU diskutiert wer-

den, sorgen im Allgemeinen für eine Rückkehr zum langfris-

tigen Gleichgewicht: Durch Änderungen des nominalen Wech-

selkurses, durch Mobilität 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 unterstützen.3

In der EWU jedoch ist der nominale Wechselkurs dauerhaft

fixiert, und auch eine regional unterschiedliche Geldpolitik durch

die EZB ist durch die einheitliche Währung nicht möglich. Zwar

hat die EWU zu einem europaweiten Kapitalmarkt und damit

zu höherer Kapitalmobilität beigetragen, bekanntermaßen man-

gelt es aber im Euroraum an der Mobilität des Faktors Arbeit.

So leben und arbeiten nur rund 1,5% der Bürger 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 Länder-

finanzausgleich zwischen ökonomisch starken und schwä-

cheren Bundesländern. Im Vergleich hierzu erfolgt die Um-

verteilung auf europäischer Ebene in deutlich geringerem

Ausmaß. Außerdem ist die nationale Fiskalpolitik häufig

durch den Stabilitäts- und Wachstumspakt beschränkt, weil

die meisten Länder in konjunkturell guten Zeiten nicht hin-

reichend vorgesorgt haben. Dadurch gibt es in der EWU

sogar Anzeichen für eine prozyklische, konjunkturelle Ent-

wicklungen verstärkende Fiskalpolitik (vgl. EU-Kommis-

sion 2004).

Damit verbleibt die Hauptlast der Anpassung beim Preis-

mechanismus. Eine rasche und effiziente Anpassung an re-

gionale ökonomische Ungleichgewichte erfordert ein hohes

Maß an Lohn- und Preisflexibilität. Allerdings wirken sich

hier die für Europa typischen Rigiditäten negativ aus. So be-

stehen Nominallohnrigiditäten beispielsweise durch explizi-

te oder implizite Mindestlöhne sowie lange Vertragslaufzei-

ten. Darüber hinaus werden in manchen Ländern (Belgien,

Finnland, Luxemburg und Spanien) Löhne teilweise auto-

matisch an die Inflationsrate angepasst. Auf der Preisseite

zeigen Berechnungen der EZB (2005), dass Preise im Eu-

roraum für durchschnittlich vier bis fünf Quartale nicht ge-

ändert werden, doppelt so lange wie in den USA. Beson-

ders lange lassen Preisanpassungen im Dienstleistungs-

sektor und damit vor allem bei nicht-handelbaren Gütern

auf sich warten. 

Diese Rigiditäten zusammen mit den vorher beschriebenen

Asymmetrien senken die volkswirtschaftlichen Gewinne aus

der Währungsunion. Sie sorgen insbesondere dafür, dass

zusätzlich zum Balassa-Samuelson-Effekt sich selbst ver-

stärkende Effekte von Inflationsunterschieden im Euroraum

stärker zum Tragen kommen und damit persistenter sind als

in anderen Währungsräumen wie den USA.5 Der folgende

Abschnitt beschreibt zunächst, wie sich in Europa Inflations-

unterschiede durch die sich ergebenden Realzinsunterschie-

de selbst verstärken. Anschließend geht der Abschnitt auf

den langfristig ausgleichenden Effekt der Inflationsunter-

schiede auf die Wettbewerbsfähigkeit der einzelnen Mit-

gliedsländer ein.

Konsequenzen der Inflationsdifferenzen für die
Realwirtschaft

Realzinsunterschiede

Im Allgemeinen werden Realzinsen in Abwandlung der

Fisherschen Zinsgleichung als Differenz aus Nominalzins und
3 Ob der Einsatz von Geld- und Fiskalpolitik tatsächlich stabilisierend (anti-

zyklisch) oder destabilisierend (prozyklisch) auf die Ökonomie wirkt, war

(ist) eine lange andauernde Streitfrage unter Ökonomen. Nach der mo-

mentanen Mehrheitsmeinung, die unter dem Namen »Neue Keynesiani-

sche Makroökonomie« 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.

5 Beispielsweise Angeloni und Ehrmann (2004) betonen die Bedeutung der

Inflationspersistenz im Euroraum. Um dieses Phänomen besser zu ver-

stehen und dann auch dagegen vorgehen zu können, hat die EZB ein ei-

genes Forschungsnetzwerk (»Eurosystem Inflation Persistence Network«)

eingerichtet. Für Informationen zu diesem Netzwerk der EZB, siehe

http://www.ecb.int/home/html/researcher_ipn.en.html.
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verwirklichter Inflationsrate berechnet. Bei gleichen Nomi-

nalzinsen innerhalb des Euroraums sorgen damit die unter-

schiedlichen Inflationsraten aus Abbildung 4 für eine ent-

sprechende Divergenz bei den ex-post-Realzinsen, die in

Abbildung 9 dargestellt werden. Hier wird deutlich, dass

mehrere Länder – insbesondere im oberen Teil der Graphik

– über längere Zeit sogar negative Realzinsen aufwiesen.

Das hat im Extremfall zur Folge, dass sich bei Kreditfinan-

zierung auch verlustbringende Investitionsprojekte lohnen

können. Solche Gegebenheiten lassen sich sowohl in Spa-

nien als auch in Griechenland und bis 2004 auch für Irland

finden. Aber auch Portugal und Italien hat-

ten über längere Zeit Zinsvorteile. Im Gegen-

satz dazu finden sich Länder wie Deutsch-

land oder Finnland, die sich einem erhebli-

chen Zinsnachteil gegenüber sahen und in

denen somit Investitionen relativ teurer wa-

ren. Aktuell beobachtet man in allen Ländern

durch die restriktivere Geldpolitik wieder stei-

gende Realzinsen, die relativen Unterschie-

de bleiben aber bestehen. 

Ein Problem bei dieser Argumentation ent-

steht dadurch, dass für Investitionsentschei-

dungen eigentlich nicht ex-post-Realzinsen

relevant sind, sondern die bei der Entschei-

dung erwarteten ex-ante-Realzinsen. Diese

erhält man durch Subtraktion der erwarteten

an Stelle der tatsächlichen Inflationsraten von

den jeweiligen Nominalzinsen. Abbildung 10

zeigt, welche Preissteigerung die befragten

Experten für die nächsten zwölf Monate im

Durchschnitt erwarten. Im linken Teil der Gra-

phik finden sich Länder, deren erwartete In-

flationsrate meist über der Preissteigerung

lag, die für den Euroraum insgesamt erwar-

tet wurde. Die größte Abweichung beobach-

tet man auch hier in Spanien, wo die Inflationserwartung für

den ganzen Zeitraum deutlich höher war als der Durchschnitt.

Aber auch für die Niederlande war die Preissteigerungser-

wartung bis 2004 überdurchschnittlich hoch. Am aktuellen

Rand liegt allerdings nur noch Spanien deutlich über dem

Euroraum. Bemerkenswert hierbei ist auch, dass in Italien

und Spanien fast über den gesamten Zeitraum eine Inflati-

on erwartet wurde, die über dem Wert von 2% liegt, den

die EZB für mit Preisstabilität vereinbar einstuft. Im Durch-

schnitt des Euroraums war das gleichwohl nicht der Fall. In

der rechten Graphik sind die Länder abgebildet, in denen

relativ niedrige Inflationsraten erwartet wur-

den. Hier ist vor allem für Deutschland eine

persistent niedrigere Erwartung für die Preis-

steigerung zu beobachten. Aber auch in Bel-

gien erwarteten die Experten erst zuletzt wie-

der durchschnittliche Inflationsraten. Interes-

santerweise lag die Inflationserwartung für

die rechts dargestellten Länder 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 ausgeprägt. Im Vergleich mit

den realisierten Inflationsraten stellt man fest,

dass die Erwartungen für die einzelnen Län-

der deutlich näher beieinander liegen als die

letztlich realisierten Preissteigerungen. 

Zu bemerken ist an dieser Stelle noch, dass

es sich bei den dargestellten Erwartungen
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um Expertenumfragen handelt. Für die hier

angeführte Argumentation muss zusätzlich

angenommen werden, dass diese mit de-

nen der Haushalte und Unternehmen über-

einstimmen, die letztlich für die Preissetzung

verantwortlich sind. In einer aktuellen Stu-

die weisen Arnold und Lemmen (2006) al-

lerdings darauf hin, dass die aus Konsumen-

tenbefragungen der EU gewonnenen Erwar-

tungen im Vergleich zu den hier gezeigten

Expertenerwartungen noch stärker diver-

gieren. Insbesondere ist die Divergenz ähn-

lich groß wie bei den realisierten Inflations-

raten (vgl. Abb. 4).

Die aus den Inflationserwartungsunterschie-

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 fällt auf, dass bei dieser Darstellung fast keine nega-

tiven Realzinsen mehr auftreten. Die Ausnahme bildet Spa-

nien, wo durch die negativen Realzinsen über längere Zeit

ein extrem günstiges Investitionsklima zu beobachten war.

Ebenso konnte Italien Zinsvorteile für sich verbuchen. In

den Ländern, die in der rechten Graphik dargestellt sind,

finden sich solch Investitionen stimulierende Effekte nicht.

Vielmehr wird deutlich, dass Deutschland im Vergleich zu

seinen europäischen Nachbarn einen konstanten Realzins-

nachteil hinnehmen musste, der zuletzt allerdings etwas

geringer ausfiel.

Alles in allem dürfte die beobachtete Realzinsdifferenz für

sich genommen jedoch ausreichen, um – besonders im Hin-

blick auf Spanien und Deutschland – reale Divergenzen im

Euroraum auszulösen. Im Folgenden soll nun auf diese Aus-

wirkungen näher eingegangen werden.

Entwicklung realzinsabhängiger Nachfragekomponenten

Eine besondere Eigenschaft einer Währungsunion besteht

in der sich selbst verstärkenden Wirkung von Inflationsun-

terschieden über ihren Einfluss auf die Realzinsen: Eine über-

durchschnittliche Inflationsrate sorgt, wie im vorigen Ab-

schnitt gezeigt, für unterdurchschnittliche Realzinsen im be-

treffenden Land. Diese führen wiederum zu einem günsti-

gem Investitionsklima und überdurchschnittlicher Nachfra-

ge. Dies erzeugt einen weiteren Inflationsdruck in dem Land,

in dem die Preise im Vergleich sowieso schon stärker stei-

gen. Zur Veranschaulichung zeigt Abbildung 12 den Zusam-

menhang von Realzins und Output Gap6 in einer einfachen

Korrelationsanalyse. Man erkennt deutlich die Zinsabhän-

gigkeit der gesamtwirtschaftlichen Nachfra-

ge. Je niedriger also der Realzins, desto grö-

ßer (positiver) das Output Gap.

Manche Behauptungen in der Presse, die

Bedeutung nationaler Inflationsraten für den

Realzins sinke, weil »Investoren Kapital eu-

ropaweit aufnehmen können und Absatz-

märkte zusammenwachsen« (vgl. Welter

2006) gehen dagegen am Problem vorbei.

Der Grund ist, dass für beide Seiten des Ka-

pitalmarktes bei identischen Nominalzinsen

und keinen Wechselkursrisiken allein die na-

tionalen Inflationsraten den für den jeweili-

gen Investor oder Kapitalnehmer effektiven-1
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6 Das Output Gap misst die konjunkturelle Komponen-

te im BIP und wird berechnet als Differenz aus tatsäch-

lichem BIP und dem Produktionspotential.
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Realzins bestimmen, unabhängig davon, in welchem EWU-

Land sie ihr Geld anlegen bzw. einen Kredit aufnehmen.

Der oben beschriebene Wirkungsmechanismus wird in der

Literatur nach dem früheren 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-

schäftigt sich damit, inwiefern man die Konsequenzen die-

ser Realzinsunterschiede in Europa erkennen kann.

Reales privates Kreditwachstum

Eine Größe, in der sich Realzinsunterschiede widerspiegeln,

ist das reale private Kreditwachstum (vgl. Abb. 13). Hier

fällt auf, dass in Griechenland, Spanien und Irland die Kre-

ditvergabe deutlich schneller gestiegen ist als im Euroraum

insgesamt. Hingegen beobachtet man in Bel-

gien, Österreich und Deutschland eine nur

relativ schwache Kreditexpansion. Wie aus

dem vorigen Abschnitt deutlich wird, liegen

die Ursachen in Irland und Spanien haupt-

sächlich in den relativ niedrigen Realzinsen.

Vor allem in Deutschland hat sich in Folge

der höheren Zinsen die Kreditvergabe im Ver-

gleich sehr schwach entwickelt. Das starke

Wachstum in Portugal und Griechenland

kann teilweise mit einem strukturellen Wan-

del hin zu einem größeren Ausmaß an Finan-

zintermediation begründet 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 günstige

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 führen. Auch hier zeigen sich erheb-

liche Unterschiede in den einzelnen Volkswirtschaften der

Währungsunion. In Abbildung 14 ist das Wachstum der rea-

len Wohnungsbauinvestitionen in einigen Ländern der EWU

im Vergleich zum gesamten Euroraum abgebildet.8 Es zeigt

In diesem Modell erfolgt keine Anpassung durch mobiles Kapital, weil die Höhe des Kapitalstocks keinen Einfluss auf die 
Outputlücke yt ausübt. Die Zinsparitätenbedingung (IP) zeigt, dass perfekte Kapitalmobilität in einer Währungsunion für eine 
Konvergenz der Nominal- aber nicht notwendigerweise der Realzinsen sorgt. In einem um Kapitalstockeinflüsse erweiterten 
Modell bewirkt der niedrige irische Realzins höhere Investitionen, die den Kapitalstock erweitern und damit langfristig das 
gesamtwirtschaftliche Angebot erhöhen. Dadurch reduziert sich der Preisdruck langfristig, über die Dauer eines Konjunkturzyklus
aber sind die oben beschriebenen Effekte im Rahmen des modernen Neu-Keynesianischen AS-AD-Modells wesentlich 
relevanter.  

Bei flexiblen Wechselkursen würden sich dauerhafte Inflationsunterschiede nicht in Änderungen des realen, sondern des 
nominalen Wechselkurses ausdrücken. Da in diesem Fall die Zinsparitätenbedingung (IP) um die erwartete nominale 
Wechselkursänderung erweitert werden muss, verursachen die Inflationsunterschiede damit unterschiedliche Nominalzinsen, die 
Realzinsen werden – im Unterschied zum Fall in der Währungsunion – durch unterschiedliche Konjunkturlagen nicht verzerrt.
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Abb. 13

7 Der beschriebene Realzinseffekt wird möglicherweise

noch verstärkt durch einen Vermögenseffekt. Gege-

ben die starke Konzentration von Vermögen in inlän-

dischen Anlagen (»Home Bias«: Zum Beispiel halten

deutsche Privatpersonen aktuell 79,8% ihres Aktien-

vermögens in deutschen Aktien (vgl. Deutsches Ak-

tieninstitut, Factbook 2005); bei Immobilien ist der An-

teil mit Sicherheit noch höher), sorgen unterdurch-

schnittliche Realzinsen für überdurchschnittliche Preis-

steigerungen auf diesen Märkten. Das entstehende hö-

here Vermögen kann wiederum als Kreditsicherheit ver-

wendet werden und die Nachfrage zusätzlich stimu-

lieren (»Balance-sheet-channel«). Eine detaillierte em-

pirische Überprüfung liegt außerhalb des Fokus die-

ses Artikels, aber ein selektiver vergleichender Blick

auf die Entwicklung dieser beiden Märkte in Spanien

und Irland vs. Deutschland zeigt die mögliche Rele-

vanz dieses Arguments.
8 Für die fehlenden Länder hält Eurostat keine Daten bereit.
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sich, dass Spanien und Finnland die höchsten Wachstums-

raten verzeichnet haben. Aber auch Italien und Frankreich

sind in den vergangenen Jahren meist überdurchschnittlich

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

gefördert wurde, während Spanien von niedrigen Realzin-

sen profitiert. 

In Österreich und Deutschland zeigt sich

deutlich der Nachteil hoher Realzinsen;

beide Länder zeichnen sich durch unter-

durchschnittliches Kreditwachstum und

in beiden Fällen schrumpfende Bautätig-

keit aus. Portugal erlebte einen massi-

ven Einbruch der Baukonjunktur in 2003,

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-

den Divergenz der Wachstumsraten ge-

führt hat.

Anlageinvestitionen

Ähnlich wie im vorangehenden Abschnitt

können sich Realzinsdifferenzen auch über

die realen Bruttoanlageinvestitionen auf

die Entwicklung der Volkswirtschaft über-

tragen. Auch hier begünstigt ein niedriger

Realzins die Investitionstätigkeit. In Abbil-

dung 15 zeigt sich ein ähnliches Bild wie

schon bei der Wohnungsbautätigkeit.

Spanien, Irland und ebenso Griechenland

(bis 2004) konnten von günstigen Finanzie-

rungsbedingungen profitieren. Auch in Frank-

reich stiegen die Investitionen meist stärker

als im Euroraum. Andere Länder wie

Deutschland und Österreich 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 bestätigt,

dass Realzinsunterschiede in einer Wäh-

rungsunion zu einer dauerhaft unterschied-

lichen gesamtwirtschaftlichen Entwicklung

beitragen. 

Die in diesem Abschnitt angeführte Evidenz

deutet darauf hin, dass es sich bei der in Ab-

bildung 12 dargestellten Beziehung zwischen Realzins und

Output Gap nicht um eine bloße Korrelation, sondern auch

eine kausale Beziehung von Realzins zur Konjunkturlage

handelt. Die aus theoretischer Sicht stark vom Realzins ab-

hängigen Größen Kreditwachstum, Wohnungsbau und An-

lageinvestitionen zeigen weit gehend die divergierende Ent-

wicklung in den einzelnen Ländern, wie sie sich aus den

Realzinsunterschieden impliziert. Damit verstärken die In-

flationsunterschiede über den Realzinskanal bestehende

konjunkturelle Asymmetrien. 
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Auswirkungen der unterschiedlichen
Entwicklungen der realen Wechselkurse

Neben ihrer Auswirkungen auf den Real-

zins sorgen unterschiedliche Inflationsra-

ten bei fixen nominalen »Wechselkursen«

innerhalb der EWU für Veränderungen der

realen Wechselkurse9 und damit der Wett-

bewerbsfähigkeit der Volkswirtschaften, die

tendenziell zu einer Konvergenz des Wirt-

schaftswachstums führen.

Reale Wechselkurse bzw. die Wettbewerb-

fähigkeit von Volkswirtschaften lassen sich

mit unterschiedlichen Methoden berechnen

(vgl. z.B. Clostermann 1998). Abbildung 16

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 Lohnstückkos-

ten, wodurch neben der hochkorrelierten Lohn-/Preisent-

wicklung auch unterschiedliche Produktivitätswachstums-

raten berücksichtigt werden. Beide Darstellungen sind zu-

mindest qualitativ sehr ähnlich. Es ist klar zu erkennen, dass

Deutschland und Frankreich an preislicher Wettbewerbs-

fähigkeit gewonnen, Portugal, Irland und Spanien dage-

gen verloren haben. Noch deutlicher zeigt sich diese Ent-

wicklung an dem auf Lohnstückkosten basierten realen

Wechselkurs, der insbesondere Irland, Italien und Spanien

Wettbewerbsnachteile bescheinigt und der anzeigt, dass

lediglich Deutschland und Österreich ihre Position spürbar

verbessert haben.10

Beide Abbildungen können jedoch nicht beantworten, ob

es in den letzten Jahren zu einer absoluten Konvergenz

oder Divergenz der Wettbewerbsfähigkeit gekommen ist.

Dafür ist entscheidend, ob der Eintritt in die

Währungsunion 1999 zu gleichgewichtigen

Wechselkursen stattfand. Dies wird ins-

besondere für Deutschland häufig be-

stritten, die DM war 1999 wahrscheinlich

überbewertet. Hierbei ist ebenfalls zu be-

achten, dass zwischen den Ländern noch

erhebliche Niveauunterschiede bestehen, was die Lohn-

stückkosten betrifft. In diesem Artikel geht es jedoch vor

allem um die konjunkturelle Effekte, für die die Betrach-

tung der relativen Entwicklung der Wettbewerbsfähigkeit

ausreicht. 

Schließlich erkennt man in der Abbildung einen wichtigen

Unterschied zu den Realzinsunterschieden: Während 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-

bewerbsfähigkeit geführt, während die Belastung durch

den überdurchschnittlichen Realzins in etwa konstant ge-

blieben ist (vgl. Abb. 9). 
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Abb. 17

9 Der reale Wechselkurs ε in Preisnotierung gibt den

Preis ausländischer Güter in Einheiten inländischer

Güter an. Ein Anstieg von ε bedeutet deshalb eine

reale Abwertung und damit einen Anstieg der Wett-

bewerbsfähigkeit des Inlands.
10 Der überaus starke Anstieg der Wettbewerbsfähig-

keit in Deutschland gemessen an den Lohnstück-

kosten in Abbildung 17 ist allerdings auch darauf zu-

rückzuführen, dass viele unproduktive Arbeitnehmer

entlassen wurden und die durchschnittliche Produk-

tivität so erhöht wurde. Somit zeigt sich hier zwar ein

Gewinn an Wettbewerbsfähigkeit deutscher Produk-

te, nicht aber der deutschen Arbeitnehmer.
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Nettoexporte

Der reale Wechselkurs beeinflusst die ge-

samtwirtschaftliche Nachfrage über seinen

Einfluss auf die Nettoexporte. Grundsätz-

lich hängen die Nettoexporte (Leistungsbi-

lanzsaldo) vom realen Wechselkurs ε sowie

dem in- und ausländischen Einkommen Y

bzw. Y* ab. Vorausgesetzt die Marshall-Ler-

ner-Bedingung ist erfüllt, d.h. die Summe der

Nachfrageelastizitäten der Import- (IM) und

Exportnachfrage (X) bezüglich des realen

Wechselkurses ist größer eins (oder die Men-

genreaktionen bei Exporten (X) und Impor-

ten (IM) übersteigen den Preiseffekt, durch

den der Preis der Importe bei einer Aufwer-

tung sinkt), fallen die Nettoexporte bei einer

Aufwertung (vgl. Blanchard und Illing 2004,

Kapitel 19):

Daneben haben noch eine Reihe weiterer Variablen Z wie

Produktqualität, institutionelle Rahmenbedingungen wie

Rechtssicherheit oder auch explizite und implizite Handels-

beschränkungen einen Einfluss auf Wettbewerbsfähigkeit

und Nettoexporte. Der Einfluss des realen Wechselkurses

beschränkt 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-Länder hat. Bemerkenswert ist, dass

Deutschland deutlich an Exportanteilen dazu gewonnen hat.

Auch Österreich hat die gestiegene Wettbewerbsfähigkeit

dazu genutzt, Exportanteile hinzuzugewinnen. Bei kleineren

Ländern konstatiert man teils erhebliche

Schwankungen, da deren Marktanteil gemes-

sen am Niveau sehr viel kleiner ist und ein-

zelnen Transaktionen großes Gewicht zu-

kommt. Diejenigen Länder, die aufgrund ih-

rer hohen Inflationsraten an internationaler

Wettbewerbsfähigkeit verloren haben – ins-

besondere Portugal und Italien – haben ten-

denziell an Marktmacht verloren. In Spanien

hat die Verschlechterung der preislichen

Wettbewerbsfähigkeit bis 2003 nicht zu ei-

nem Verlust an Marktanteilen geführt. 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

Inflationsraten realisiert wurden und man dort an Wettbe-

werbsfähigkeit 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 Ländern mit hoher Inflation noch

nicht zu einer Konvergenz der wirtschaftlichen Entwicklung

im Euroraum beitragen. Obwohl Deutschland an Wettbe-

werbsvorteilen gewann, haben andere Länder mit höheren

Inflationsraten bisher nicht sehr viel schlechter beim Export

abgeschnitten, wenngleich die dämpfenden Effekte einer Auf-

wertung in den Ländern mit höherer Inflation durchaus zum

Tragen kommen. Erste Anzeichen dafür, dass der Effekt der

realen Aufwertung nun größeres Gewicht bekommen könn-

te, zeigen sich in der schlechten Exportentwicklung Spaniens

und Italiens in den vergangenen beiden Jahren.
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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 großen

Volkswirtschaften des Euroraums findet. Insbesondere für

Deutschland ist der Gewinn an Wettbewerbsfähigkeit auch

mit einer deutlich positiven Entwicklung der Nettoexporte

verknüpft. In Italien und Spanien hingegen ist keine nennens-

werte Veränderung der (negativen) Nettoexporte zu erken-

nen. In der rechten Graphik sind die Nettoexporte der klei-

neren Länder dargestellt, und auch hier zeigt sich, dass die

Niederlande seit 2004 wieder mehr exportieren, wohinge-

gen in Irland seit 2003 der Verlust an Wettbewerbsfähigkeit

negativ auf die Exporte auswirkt.

Schlussbemerkungen

Mehr als sieben Jahre nach Vollendung der Europäischen

Währungsunion beschäftigte sich dieser Aufsatz mit einem

spezifischen Aspekt der gemeinsamen Geldpolitik, näm-

lich den konjunkturellen Auswirkungen von Inflationsunter-

schieden im Euroraum. Während Nominalzinsunterschie-

de innerhalb der EWU seit 1999 praktisch der Vergangen-

heit angehören, existieren weiterhin nicht zu vernachlässi-

gende Unterschiede bei den Inflationsraten. Diese haben

sowohl strukturelle Ursachen im Balassa-Samuelson-Ef-

fekt als auch eine konjunkturelle Komponente. Vielfältige

Rigiditäten in der EWU tragen dazu bei, dass Inflationsun-

terschiede hier länger als in anderen Währungsräumen be-

stehen bleiben. Dadurch sind auch die realwirtschaftli-

chen Konsequenzen der konjunkturellen Komponente im

Euroraum ausgeprägter. 

Der vorliegende Beitrag liefert einige Hinweise für die Exis-

tenz eines die Divergenz fördernden Realzinskanals in der

EWU. Beispielsweise sorgen überdurchschnittliche In-

flationsraten über niedrigere Realzinsen für günstigere Fi-

nanzierungsbedingungen als in anderen Mitgliedstaaten,

was sich zunächst in einer höheren realen Kreditvergabe

zeigt. Damit einher geht eine Ausweitung der Investi-

tionstätigkeit, und es kommt zu einer konjunkturellen Be-

lebung, die potentiell die Inflationsunterschiede sogar noch

verstärkt. 

Weiterhin analysiert der vorliegende Beitrag auch die Exis-

tenz eines Wettbewerbskanals im Euroraum. Demnach ha-

ben Inflationsdifferenzen eine Veränderung der Wettbe-

werbsfähigkeit zur Folge, da sich bei höheren Inflationsra-

ten Preise und Löhne schneller erhöhen als im Partnerland.

Dies resultiert in einem Verlust von Marktanteilen und führt

über sinkende Nettoexporte zu einem Rückgang der ge-

samtwirtschaftlichen Nachfrage. Da sich die Preise bei dau-

erhaften Inflationsdifferenzen immer weiter voneinander

entfernen, kumuliert sich der Wettbewerbseffekt über die

Zeit und dominiert den Realzinseffekt schließlich – wie un-

ter anderem von der EZB (2003, 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

übertreffen und dadurch eine Konvergenz der konjunktu-

rellen Entwicklung herzustellen. 

Dennoch legen die deutlichen Veränderungen in den rela-

tiven Wettbewerbspositionen der Mitgliedsländer nahe,

dass in naher Zukunft bisher prosperierenden Ländern

wie Spanien konjunkturelle Probleme bevorstehen, wäh-

rend auf der anderen Seite Länder wie Deutschland von

der gewonnenen Wettbewerbsfähigkeit noch einige Zeit

profitieren sollten. Nach Jahren der konjunkturellen Flaute

könnte Deutschland in nächster Zeit gewissermaßen von

den Rigiditäten des Euroraums zumindest relativ profitie-

ren, indem es mittels steigender gesamtwirtschaftlicher

Nachfrage im Vergleich zu anderen Mitgliedsländern dann

etwas höhere Inflationsraten realisiert, was die Realzins-

nachteile der vergangenen Jahre abmildert. Im Extremfall

könnte es durch die steigende gesamtwirtschaftliche Nach-

frage und der damit einhergehenden höheren Inflationsra-

ten zu einem Rollentausch von bisherigen Hoch- und Nied-

riginflationsländern kommen. Eine Herausforderung für die

Politik besteht darin, durch den Abbau von Rigiditäten 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 erhöht werden. Denn insgesamt sorgen

diese Rigiditäten für stärker ausgeprägte und länger an-

haltende asymmetrische konjunkturelle Schwankungen

im Euroraum und mindern so die Wohlfahrtsgewinne aus

der EWU.
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Kapitel 4
Statistische Grundlagen: Volkswirtschaftliche

Gesamtrechnungen und Preise





185



186



187



188



189



190



Preisbereinigung versus Preisniveaubereinigung

Im bisher gültigen internationalen System Volkswirtschaft-
licher Gesamtrechnungen wie auch im deutschen VGR-
System war die Darstellung von Realgrößen auf Angaben
in konstanten Preisen beschränkt.1 Nachgewiesen wurden
in konstanten Preisen Waren- und Dienstleistungsströme
sowie daraus abgeleitete Saldengrößen, wie die Wert-
schöpfung, der Außenbeitrag oder das Bruttoinlands-
bzw. das Bruttosozialprodukt (Preisbereinigung).2 Nach
dem ESVG’95 können in der amtlichen Statistik nun zu-
sätzlich auch Realeinkommen ausgewiesen werden, d.h.
Einkommensgrößen zu einem konstant gehaltenen Preis-
niveau (Preisniveaubereinigung).3

Die herkömmliche Preisbereinigung von Wertgrößen ge-
schieht dadurch, daß Aggregate in laufenden Preisen
(z.B. die privaten Konsumausgaben) mit speziellen Preis-
indizes deflationiert werden, die die jeweiligen Preisände-
rungen der untersuchten Waren und Dienstleistungen
widerspiegeln. Als Ergebnis dieser Prozedur erhält man
Mengenaggregate (Volumina), die in Preisen eines festen
Basisjahrs ausgedrückt sind.4 Bei der Preisniveauberei-
nigung von Einkommensgrößen oder anderen finanziel-
len Werten (z.B. Ersparnis) geht es dagegen darum, die
reale Kaufkraftentwicklung anhand eines Warenkorbs zu
ermitteln, für den das Einkommen üblicherweise ausge-
geben wird. Formal geschieht die Preisniveaubereini-
gung dadurch, daß das Einkommen mit dem Preisindex
dieses Warenkorbs deflationiert wird. Als Ergebnis erhält

man Realwerte des Einkommens (Realeinkommen) zu ei-
nem konstant gehaltenen Preisniveau.5 Real bedeutet
hier, daß der Wertverlust des Geldes infolge von Preisni-
veausteigerungen herausgerechnet ist. Weil kein Waren-
korb für alle Verwendungszwecke des Einkommens glei-
chermaßen optimal ist, wurde im bisherigen VGR-Sy-
stem von einem Nachweis der Realeinkommen Abstand
genommen.6

Um welche Einkommen geht es?

Im Prinzip können bei der Berechnung von Realeinkom-
men alle Einkommensarten zugrunde gelegt werden. Zen-
trales Einkommen in der Volkswirtschaftlichen Gesamt-
rechnung ist das verfügbare Einkommen in der Volkswirt-
schaft, das von Inländern (private Haushalte, Unterneh-
men und Staat) für Konsum und Sparen verwendet wer-
den kann. Auf der gesamtwirtschaftlichen Ebene, die für
die vorgelegten Berechnungen des Statistischen Bundes-
amts maßgeblich ist, erhält man das verfügbare Einkom-
men aus der folgenden Ableitung:

Bruttoinlandsprodukt 
+ Saldo der Primäreinkommen aus der übrigen Welt
= Bruttonationaleinkommen 
+ Saldo der laufenden Übertragungen aus der übrigen

Welt 
– Abschreibungen
= Verfügbares Einkommen in der Volkswirtschaft.

7

I F O  S C H N E L L D I E N S T  4 / 2 0 0 0
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Realeinkommen im neuen Europäischen System 
Volkswirtschaftlicher Gesamtrechnungen 

Das Statistische Bundesamt hat mit der Umstellung auf das Europäische System Volkswirtschaftlicher Gesamt-
rechnungen (ESVG ’95) zum ersten Mal Angaben zur Entwicklung der gesamtwirtschaftlichen Realeinkommen in
das laufende Veröffentlichungsprogramm aufgenommen. Der vorliegende Beitrag vermittelt einen Überblick
über die verschiedenen Berechnungsmöglichkeiten. Ferner wird ein Ausblick auf die voraussichtliche Entwick-
lung der Realeinkommen in Deutschland für das laufende Jahr gegeben.

1 Vgl. United Nations, Manual on National Accounts at Constant Prices,
Statistical Papers, Series M, No. 64, New York, 1979, S. 6 ff. 

2 Daneben werden auch einzelne Bestandsgrößen (wie das Anlagever-
mögen) sowie einige Nicht-Güterströme (z.B. die grenzüberschreiten-
den Erwerbs- und Vermögenseinkommen) in konstanten Preisen aus-
gewiesen. Vgl. H. Lützel, Realeinkommen in den Volkswirtschaftlichen
Gesamtrechnungen, in: Wirtschaft und Statistik, 2/1987, S. 115.

3 Angaben zur Entwicklung ausgewählter Realeinkommen in Deutsch-
land wurden bisher u.a. vom ifo Institut, der Deutschen Bundesbank
und vom Sachverständigenrat vorgelegt. 

4 Bezeichne W(t) = ∑ 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) = ∑ q(t)p(0) in Preisen des Basisjahrs 0 erhält
man durch die Deflation der Wertgröße W(t) mit dem Paasche-Preisin-
dex IP(t)= ∑ p(t)q(t) / ∑ p(0)q(t). Es gilt: WR(t) = W(t) / IP(t) = ∑ q(t)p(0).

5 Das Realeinkommen ER(t) entspricht demjenigen Einkommen, daß im
Basisjahr 0 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 ∑ p(t)q, so folgt für das – mit dem Preis-
index ∑ p(t)q / ∑ p(0)q deflationierte – Realeinkommen ER(t): ER(t) =
[k ∑ p(t)q] / [∑ p(t)q / ∑ p(0)q] = k ∑ p(0)q. Zur Preisniveaubereinigung
sollten generell Laspeyres-Indizes mit konstantem Warenkorb benützt
werden. Weil es diese auf der gesamtwirtschaftlichen Ebene nicht gibt,
müssen deshalb näherungsweise die »verpaaschten Preisindizes« der
Verwendungsaggregate des Inlandsprodukts herangezogen werden.
Vgl. dazu W. Neubauer, Preisstatistik, München, 1996, S. 115 ff. 

6 Vgl. United Nations, Manual on National Accounts at Constant Prices,
a.a.O., S. 7 f.
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Das Bruttoinlandsprodukt (BIP) entspricht der Summe
aller im Inland entstandenen Einkommen (Bruttolöhne
und -gehälter einschließlich Arbeitgeberbeiträge, Be-
triebsüberschüsse, Selbständigen- und Vermögensein-
kommen) unter Hinzurechnung der Abschreibungen so-
wie der Produktions- und Importabgaben abzüglich der
Subventionen. Werden die von Inländern aus dem Aus-
land zufließenden Arbeitnehmerentgelte und Vermö-
genseinkommen (einschließlich Subventionen) hinzuge-
rechnet und die ans Ausland abfließenden Primärein-
kommen (einschließlich Produktions- und Importabga-
ben) abgezogen, so gelangt man zum Bruttonational-
einkommen. Es ist gleich der Gesamtsumme aller von
Inländern bezogenen Arbeitnehmerentgelte, Unterneh-
mens- und Vermögenseinkommen, wiederum unter Be-
rücksichtigung der Abschreibungen sowie des Saldos
aus Produktions- bzw. Importabgaben und Subventio-
nen. Wird dem Bruttonationaleinkommen der Saldo der
laufenden Übertragungen mit dem Ausland hinzuge-
rechnet (die Übertragungen der inländischen Sektoren
saldieren sich gegenseitig), so erhält man nach Abzug
der Abschreibungen das verfügbare Einkommen in der
Volkswirtschaft. 

Zwei Methoden zur Berechnung der Realeinkommen

1. Die Realwertmethode

Nach der Realwertmethode7 erhält man das real verfügba-
re Einkommen, indem in der vorstehenden Ableitung alle
nominalen Einkommensgrößen durch ihre entsprechen-
den Realwerte ersetzt werden:

Realwert des Bruttoinlandsprodukts 
+ Realwert des Saldos der Primäreinkommen aus der

übrigen Welt
= Realwert des Bruttonationaleinkommen 
+ Realwert des Saldos der laufenden Übertragungen aus

der übrigen Welt 
– Realwert der Abschreibungen
= Realwert des verfügbaren Einkommens.

Die Realwerte selbst ergeben sich durch Deflationierung
aller Nominaleinkommensgrößen mit einem einheit-
lichen, exogen gegebenen Preisindex, der den Geldwert-
verlust zum Ausdruck bringt. Dabei sollte die Preisent-

wicklung anhand eines möglichst umfassenden »reprä-
sentativen« Warenkorbs gemessen werden, der die
Struktur der Waren- und Dienstleistungskäufe wieder-
gibt, für die das gesamtwirtschaftliche Einkommen aus-
gegeben wird. Allgemein hat sich im System of National
Accounts (SNA) als Indikator für die Geldwentwertung
der Preisindex für die letzte inländische Verwendung von
Waren und Dienstleistungen durchgesetzt. Dieser Index
repräsentiert die Preisentwicklung aller Konsum- und In-
vestitionsgüter, die von privaten Haushalten, Unterneh-
men und vom Staat gekauft werden.8 Die Ergebnisse
dieser Vorgehensweise für das real verfügbare Einkom-
men in der Bundesrepublik finden sich in Tabelle 1. 

Von quantitativ besonderer Bedeutung ist naturgemäß der
Realwert des Bruttoinlandsprodukts. Wird der Preisindex
für die letzte inländischen Verwendung als genereller Defla-
tor für das nominale Bruttoinlandsprodukt verwendet, so
unterscheidet sich der Realwert des BIP vom herkömmlich
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 stärker als die Importpreise, so
muß weniger exportiert werden, um die gleiche Gütermen-
ge zu importieren. Bei unverändertem Produktionsvolu-
men können also zusätzliche Güter im Inland konsumiert
oder investiert werden. Parallel dazu steigt das inländische
Realeinkommen über höhere Unternehmensgewinne
und/oder niedrigere Inlandspreise. Die Änderungen in der
Preisrelation von Exporten zu Importen wirken sich auf die
inländischen Realeinkommen um so stärker aus, je größer
die außenwirtschaftliche Verflechtung einer Volkswirtschaft
ist. Terms-of-Trade-Effekte werden im herkömmlich be-
rechneten Bruttoinlandsprodukt zu konstanten Preisen
nicht erfaßt, 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
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7 In der Literatur existiert für die dargestellte Methode keine einheitliche
Namensgebung. Hier wird sich dem von Kalmbach und Staroske ver-
wendeten Begriff angeschlossen. Vgl. P. Kalmbach, U. Staroske, Zur
Realität realer Wachstumsraten, in: Wirtschaftsdienst, V/1996, S.263
und W. Neubauer, Preisstatistik, a.a.O., S. 120 ff. 

8 Vgl. Sachverständigenrat 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 Außenbeitrags (Außenbeitrag in jeweiligen
Preisen deflationiert mit einem einheitlichen Preisindex) und dem Au-
ßenbeitrag in konstanten Preisen berechnet. Bezeichnet man mit X die
nominalen Exporte, mit M die nominalen Importe, mit pX den Preisindex
der Exporte, mit pM den Preisindex der Importe und mit p einen generel-
len Preisindex, so ergibt sich der Terms-of-Trade-Effekt gemäß:
T = (X – M)/p – (X/pX – M/pM).
Vgl. United Nations, Systems of National Accounts, New York, 1993, S.
404 bzw. Eurostat, Europäisches System Volkswirtschaftlicher Ge-
samtrechnungen (ESVG 1995), Luxemburg, 1996, S. 257.
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schiebungen berücksichtigt.10 Maßgeblich hierfür ist, daß
bei der Preisniveaubereinigung nicht alle Preiseffekte der
Inflation neutralisiert werden. Erhalten bleiben einkom-
menswirksame Preisstruktureffekte, die sich z.B. daraus

ergeben, daß sich die Preise für Exportgüter anders bewe-
gen als die Preise für Importgüter. 
Die deutsche Volkswirtschaft hat in den neunziger Jahren
durch die Veränderung der Terms of Trade nicht unerheb-
liche Realeinkommensgewinne erzielen können. In diesem
Zeitraum sind die Exportpreise zumeist stärker gestiegen
bzw. schwächer gesunken als die Importpreise. Dies gilt
z.B. für die Jahre 1992 bis 1995 sowie für 1998 und 1999.
Teilweise gab es aber auch Terms-of-Trade-Verluste, so in
den Jahren 1996 bzw. 1997. Insgesamt überwogen in den
neunziger Jahren aber für Deutschland die Terms-of-
Trade-Gewinne (vgl. Tab. 2). Zu der Gesamtveränderung
des Realwerts des Bruttoinlandsprodukts im Zeitraum
1992 bis 1999 in Höhe von + 13,2% trug der Terms-of-
Trade-Effekt (auf Basis des Preisindex der inländischen
Verwendung) immerhin 1,6 Prozentpunkte bei, was umge-

9
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Tab. 1
Real verfügbares Einkommen in der Volkswirtschaft nach der Realwertmethode

(in Preisen von 1995)

1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000
(s)

in Mrd. DM
Realwerta)

des Bruttoinlandsprodukts (I) 3 394,1 3 372,4 3 453,7 3 523,0 3 545,8 3 583,7 3 679,6 3 736,1 3 824,2
des Saldos der Primäreinkommen 
aus der übrigen Welt (II) 16,6 14,0 – 14,1 – 18,6 – 15,8 – 16,8 – 29,3 – 36,5 – 35,4
des Bruttonationaleinkommens (III=I+II) 3 410,7 3 386,5 3 439,6 3 504,4 3 530,1 3 566,9 3 650,3 3 699,6 3 788,8
des Saldos der laufenden Transfers 
aus der übrigen 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 verfügbaren Einkommens
(Realeinkommen; VI=III+IV–V) 2 891,3 2 844,4 2 888,0 2 950,6 2 970,1 2 997,3 3 065,9 3 108,0 3 185,7

nachrichtlich:
Bruttoinlandsprodukt in konstanten 
Preisen 3 421,0 3 383,8 3 463,2 3 523,0 3 549,6 3 601,1 3 678,6 3 728,3 3 827,9

Veränderung in % gegenüber dem Vorjahr
Realwerta)

des Bruttoinlandsprodukts 2,8 – 0,6 2,4 2,0 0,6 1,1 2,7 1,5 2,4
des Saldos der Primäreinkommen 
aus der übrigen Weltb) – 0,1 – 0,1 – 0,8 – 0,1 0,1 0,0 – 0,4 – 0,2 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 übrigen Weltc) 0,5 – 0,2 0,0 0,3 0,0 – 0,1 – 0,1 0,0 0,0
der Abschreibungen 5,0 3,7 1,6 1,9 1,0 1,4 2,2 1,6 2,0
des verfügbaren Einkommens
(Realeinkommen) 2,8 – 1,6 1,5 2,2 0,7 0,9 2,3 1,4 2,5

nachrichtlich:
Bruttoinlandsprodukt in konstanten 
Preisen 2,2 – 1,1 2,3 1,7 0,8 1,5 2,2 1,4 2,7

Deflator des verfügbaren Einkommensd) 4,5 3,2 2,4 1,7 1,1 1,2 0,5 0,8 0,9

(s) Schätzungen des ifo Instituts. – a) Nominale Werte deflationiert mit dem Preisindex für die letzte inländische Verwendung (1995 = 100). – b) Bei-
trag zur Veränderung des Realwerts des Bruttonationaleinkommens in Prozentpunkten. – c) Beitrag zur Veränderung des Realwerts des verfügba-
ren Einkommens in Prozentpunkten. – d) Relation von nominal verfügbarem Einkommen zu seinem Realwert; identisch mit dem Preisindex für die letz-
te inländische Verwendung (1995 = 100). Abweichungen in den Summen durch Runden der Zahlen.

Quelle: Statistisches Bundesamt, Berechnungen und Schätzungen des ifo Instituts. 

10 Wird der Preisindex der letzten inländischen Verwendung als genereller
Deflator gewählt, 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 abzüglich der Importe M: BIP = C + IB + X – M. Das BIP
in konstanten Preisen errechnet sich aus: C/pC + IB/pIB + X/pX – M/pM;
wobei pC: Preisindex der Konsumausgaben, pIB: Preisindex der Brut-
toinvestitionen, pX: Preisindex der Exporte, pM: Preisindex der Importe.
Wird für die Deflationierung des BIP der Preisindex der letzten inländi-
schen Verwendung pLIV = (C + IB)/(C/pC + I/pIB) verwendet, so ist der
Realwert des BIP gleich dem Ausdruck: C/pC + IB/pIB + (X – M)/pLIV. Da-
mit unterscheiden sich der Realwert des BIP und das BIP in konstanten
Preisen um den Faktor (X – M)/pLIV – (X/pX – M/pM), was dem Terms-of-
Trade-Effekt (auf Basis des Preisindex für die letzte inländische Verwen-
dung pLIV) entspricht. 
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rechnet 52,5 Mrd. DM (in Preisen von 1995) entspricht. Die
restlichen 11,6 Prozentpunkte entfielen auf den Anstieg
des BIP in konstanten Preisen.11

2. Die Komponentenmethode (Verfahren der ESVG ’95)

Während nach der Realwertmethode alle Aggregate mit ei-
nem einheitlichen Preisindex deflationiert werden, ist die
Komponentenmethode des ESVG ’95 komplexer. Leitge-
danke ist, daß alle nominalen Größen gesondert zu bereini-
gen sind. Aggregate (wie das Bruttoinlandsprodukt oder die
nominalen Abschreibungen), denen Waren- und Dienstlei-
stungsströme mit einer Mengen- und Preisstruktur zuge-
ordnet werden können, werden mit ihren jeweiligen Preisin-

dizes preisbereinigt, d.h. in konstanten Preisen ausgewie-
sen. Einkommensgrößen ohne Mengen- und Preisgerüst
(wie der Saldo der grenzüberschreitenden Einkommen)
werden dagegen analog zur Realwertmethode mit geeigne-
ten Preisindizes preisniveaubereinigt. Um zum Realwert des
Bruttoinlandsprodukt zu gelangen, ist der Terms-of-Trade-
Effekt schließlich gesondert zu quantifizieren und zum BIP in
konstanten Preisen hinzu zu addieren. 
Insgesamt vollzieht sich die Ableitung des real verfügbaren
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 Primäreinkommen aus der

übrigen Welt
= Realwert des Bruttonationaleinkommens 
+ Realwert des Saldos der laufenden Übertragungen aus

der übrigen Welt 
– Abschreibungen in konstanten Preisen
= Realwert des verfügbaren 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. Für den hierzu benötigten Preisindex gibt

10
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Tab. 2
Terms-of-Trade-Effekt auf Basis des Preisindex der letzten inländischen Verwendung

(in Preisen von 1995)

1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000
(s)

in Mrd. DM

Realwerta) des Außenbeitrags (I) – 6,3 7,3 13,2 25,0 38,8 52,4 61,5 50,4 59,5
Außenbeitrag in konstanten Preisen (II) 20,6 18,7 22,7 25,0 42,6 69,8 60,5 42,6 63,1
Terms-of-Trade-Effektb) (III=I–II) – 26,9 – 11,4 – 9,5 0,0 – 3,8 – 17,4 1,0 7,8 – 3,6

Veränderung in Mrd. DM gegenüber dem Vorjahr

Realwerta) des Außenbeitrags – 0,8 13,6 5,9 11,8 13,9 13,5 9,2 – 11,1 9,1
Außenbeitrag in konstanten Preisen – 18,5 – 1,9 4,1 2,2 17,7 27,1 – 9,2 – 18,0 20,6
Terms-of-Trade-Effektb) 17,7 15,6 1,8 9,5 – 3,8 – 13,6 18,4 6,8 – 11,4

Veränderung in % gegenüber dem Vorjahr

nachrichtlich:
Terms-of-Trade-Effekt b) c) 0,5 0,5 0,1 0,3 – 0,1 – 0,4 0,5 0,2 – 0,3
Exportpreise 1,0 0,7 1,0 2,0 0,3 1,3 0,0 – 0,5 1,4
Importpreise – 1,2 – 1,2 0,6 0,7 0,7 2,7 – 2,0 – 1,2 2,5

(s) Schätzungen des ifo Instituts. – a) Nominaler Außenbeitrag deflationiert mit dem Preisindex für die letzte inländische Verwendung. – b) Realwert
des Außenbeitrags abzüglich Außenbeitrag in konstanten Preisen. – c) Beitrag zur Veränderung des Realwerts des Bruttoinlandsprodukts in Prozent-
punkten. Abweichungen in den Summen durch Runden der Zahlen.

Quelle: Statistisches Bundesamt, Berechnungen und Schätzungen des ifo Instituts. 

11 Die Größe des Terms-of-Trade-Effekts ist abhängig von der Wahl des
generellen Deflators für den nominalen Außenbeitrag und von der
Wahl des Preisbasisjahres (hier: 1995). So beträgt der Terms-of-Tra-
de-Effekt im Preisbasisjahr 1995, für das alle Deflatoren auf den Wert
100 gestellt sind, definitionsgemäß Null. Für das Jahr 1999 ergibt sich
im Vergleich zum Preisbasisjahr 1995 auf der Basis des Preisindex der
letzten inländischen Verwendung ein Terms-of-Trade-Gewinn in Höhe
von 7,8 Mrd. DM (vgl. Tab. 2). Maßgeblich hierfür ist, daß die Export-
preise von 1995 bis 1999 um 1,0% gestiegen sind, während die Im-
portpreise nahezu konstant blieben (+ 0,1%). Der hieraus resultieren-
de Kaufkraftzuwachs (im Vergleich zu 1995) beträgt: 
(1 127,7 – 1 075,5)/1,036 – (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 Berücksichtigung der inzwischen eingetretenen Ver-
teuerung der Güter der inländischen Verwendung um 3,6%, entspricht
dies einem Betrag von 7,8•1,036 = 8,1 Mrd. DM. Zu dieser Beispiels-
rechnung siehe D. Brümmerhoff, H. Lützel, Lexikon der Volkswirt-
schaftlichen Gesamtrechnungen, München, 1994, S. 364. f.

12 Vgl. United Nations, Systems of National Accounts, a.a.O., S. 405, so-
wie Eurostat, Europäisches System Volkswirtschaftlicher Gesamt-
rechnungen (ESVG 1995), a.a.O., S. 257. 
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es in der Literatur verschiedene Vorschläge. Nach dem
ESVG ’95 ist der Mittelwert aus dem Export- und Import-
preisindex eine »akzeptable Alternative«, sofern es keine
länderspezifischen Gründe gibt, einen anderen Index aus-
zuwählen.13 Die Realwerte der grenzüberschreitenden
Primäreinkommen und der laufenden Übertragungen sol-
len dagegen nach den Regeln des ESVG ’95 einheitlich mit
dem Preisindex der letzten inländischen Verwendung
quantifiziert werden. Als Ergebnis dieser Vorgehensweise
haben die abgeleiteten Einkommensaggregate Bruttona-
tionaleinkommen und verfügbares Einkommen – anders
als bei der Realwertmethode – keinen gemeinsamen De-

flator mehr. Vielmehr lassen sich ihre jeweiligen Preisindi-
zes – analog zur Vorgehensweise beim BIP-Deflator, der

11
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Tab. 3
Real verfügbares Einkommen in der Volkswirtschaft nach der Komponentenmethode (ESVG ’95)

(in Preisen von 1995)

1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000
(s)

in Mrd. DM
Bruttoinlandsprodukt in konstanten 
Preisen(I) 3 421,0 3 383,8 3 463,2 3 523,0 3 549,6 3 601,1 3 678,6 3 728,3 3 827,9
Terms-of-Trade-Effekta) (II) – 26,6 – 11,5 – 9,6 0,0 – 3,5 – 17,5 1,8 9,4 – 2,4
Realwert
des Bruttoinlandsprodukts (III=I+II) 3 394,4 3 372,3 3 453,6 3 523,0 3 546,1 3 583,6 3 680,4 3 737,7 3 825,5
Saldo des Realwerts der Primärein-
kommen aus der übrigen Weltb) (IV) 16,6 14,0 – 14,1 – 18,6 – 15,8 – 16,8 – 29,3 – 36,5 – 35,4
Realwert
des Bruttonationaleinkommens (V=III+IV) 3 411,0 3 386,3 3 439,5 3 504,4 3 530,3 3 566,8 3 651,1 3 701,1 3 790,1
Saldo des Realwerts der laufenden 
Transfers aus der übrigen Weltb) (VI) – 34,1 – 39,1 – 40,4 – 32,7 – 33,4 – 35,5 – 38,4 – 37,1 – 37,3
Abschreibungen in konstanten
Preisen (VII) 471,6 491,7 507,2 521,2 533,6 545,6 559,1 575,5 592,0
Realwert des verfügbaren Einkommens
(Realeinkommen; VIII=V+VI–VII) 2 905,2 2 855,6 2 891,9 2 950,6 2 963,4 2 985,7 3 053,7 3 088,5 3 160,8

Veränderung in % gegenüber 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-Effekta) c) 0,5 0,4 0,1 0,3 – 0,1 – 0,4 0,5 0,2 – 0,3
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 Primärein-
kommen aus der übrigen Weltb) d) – 0,1 – 0,1 – 0,8 – 0,1 0,1 0,0 – 0,4 – 0,2 0,0
Realwert
des Bruttonationaleinkommens 2,7 – 0,7 1,6 1,9 0,7 1,0 2,4 1,4 2,4
Saldo des Realwerts der laufenden 
Transfers aus der übrigen Weltb) e) 0,5 – 0,2 0,0 0,3 0,0 – 0,1 – 0,1 0,0 0,0
Abschreibungen in konstanten
Preisen 5,5 4,2 3,2 2,7 2,4 2,2 2,5 2,9 2,9
Realwert des verfügbaren Einkommens
(Realeinkommen) 2,7 – 1,7 1,3 2,0 0,4 0,8 2,3 1,1 2,3

nachrichtlich:
Deflator des verfügbaren Einkommensf) 4,5 3,3 2,7 1,9 1,4 1,3 0,5 1,0 1,0

(s) Schätzungen des ifo Instituts. – a) Außenbeitrag in jeweiligen Preisen deflationiert mit dem Durchschnitt von Export- und Importpreisen (1995 = 100)
abzüglich dem Außenbeitrag in konstanten Preisen. – b) Deflationiert mit dem Preisindex der letzten inländischen Verwendung (1995 = 100). – c) Bei-
trag zur Veränderung des Realwerts des Bruttoinlandsprodukts in Prozentpunkten. – d) Beitrag zur Veränderung des Realwerts des Bruttonationalein-
kommens in Prozentpunkten. – e) Beitrag zur Veränderung des Realwerts des verfügbaren Einkommens in Prozentpunkten. – f) Relation von nominal
verfügbarem Einkommen zu seinem Realwert (1995 = 100). Abweichungen in den Summen durch Runden der Zahlen.

Quelle: Statistisches Bundesamt, Berechnungen und Schätzungen des ifo Instituts. 

13 Alternativ zum ungewogenen Durchschnitt der Export- und Import-
preise (Geary-Methode) ließe sich als genereller Deflator auch der
Preisindex für die letzte inländische Verwendung oder aber der Preis-
index der Importe heranziehen. Die Verwendung des Importpreisindex
als genereller Deflator für den Terms-of-Trade-Effekt entspricht dem
»Command-Basis-Ansatz« in der angelsächsischen 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 Übersicht über mögliche Defla-
toren zur Berechnung des Terms-of-Trade-Effekts und damit des
Realwerts des BIP findet sich u.a. bei H. Lützel, Realeinkommen in den
Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen, a.a.O., S. 121 f. sowie bei
F. Breuss, a.a.O., S. 118 ff. 
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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 für die Komponentenmethode typisch ist. 

Ergebnisse nach beiden Methoden ähnlich

Insgesamt liegen die Ergebnisse für das real verfügbare
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 beläuft sich das real verfügbare 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 geringfügig niedrigerer Wert (bei-
de Angaben in Preisen von 1995). Der wesentliche Unter-
schied hierfür liegt in den divergierenden Deflationierungs-
verfahren für 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 natürlich deckungs-
gleich; maßgeblich für das Resultat sind die für dieses spe-
zifische Jahr auf den Wert 100 normierten Preisindizes.
Keine gewichtigen quantitativen Unterschiede ergeben
sich schließlich aus den beiden Ansätzen, was den Terms-
of-Trade-Effekt anbelangt. Dies vermag jedoch kaum zu
überraschen, liegen doch nach der vorangegangenen Dis-
inflationsphase in Deutschland nahezu alle makroökono-
mischen Preisindizes noch relativ nahe bei der Preisbasis
1995 = 100, so daß es derzeit keine gewichtige Rolle
spielt, ob der Preisindex der letzten inländischen Verwen-
dung oder der Mittelwert von Export- und Importpreisen
als genereller Deflator des nominalen Außenbeitrags ver-
wendet wird.
Im laufenden Jahr ist aufgrund der vom ifo Institut erwarte-
ten konjunkturbedingt kräftigen Steigerung des Bruttoin-
landsprodukts in konstanten Preisen in Höhe von 2,7%
auch mit einer deutlichen Zunahme des real verfügbaren
Einkommens zu rechnen.15 Nach der Realwertmethode ist
ein Zuwachs von 2,5% zu veranschlagen, nach der Kom-
ponentenmethode um 2,3%. Daß der Anstieg der verfüg-
baren Realeinkommen etwas hinter dem Wirtschafts-
wachstum zurückbleibt, liegt primär an der prognostizier-

ten spürbaren Verschlechterung der Terms of Trade
(– 1,1%), in der sich der letztjährige starke Anstieg der
Rohölpreise und die Abwertung des Euro gegenüber dem
US-Dollar widerspiegelt. Zur Bezahlung der Ölrechnung
müssen heute im Vergleich zu 1999 mehr Waren und
Dienstleistungen exportiert werden; entsprechend weniger
Güter stehen ceteris paribus im Inland für Konsum und
Bruttoinvestition zur Verfügung, und in entsprechendem
Umfang sinken auch die Realeinkommen der Inländer infol-
ge niedrigerer Gewinne und/oder höherer inländischer Prei-
se. Selbst im Vergleich zum Preisbasisjahr 1995 werden
sich nach Einschätzung des ifo Instituts die Terms of Trade
im laufenden Jahr verschlechtern; folgerichtig ist der
Terms-of-Trade-Effekt auch gegenüber 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 verfügbare Realeinkommen in Deutschland et-
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14 Bei den Abschreibungen in konstanten Preisen wird die Veränderung
der Wiederbeschaffungspreise der abgeschriebenen Anlageinvestitio-
nen berücksichtigt. Diese sind offenbar im Zeitraum 1995 bis 1999 ge-
ringer gestiegen als die Preise für die letzte inländische Verwendung.
Vgl. H. Lützel, Realeinkommen in den Volkswirtschaftlichen Gesamt-
rechnungen, a.a.O., S. 119.

15 Vgl. W. Leibfritz u.a., Prognose 2000: Mehr Wachstum und etwas we-
niger Arbeitslose, in: ifo Wirtschaftskonjunktur, 12/1999, S. A1 ff.

Tab. 4
Zur Entwicklung von Bruttoinlandsprodukt und Realwert 

des verfügbaren Einkommens in der Volkswirtschaft 
im Zeitraum 1992 bis 2000

(in Preisen von 1995)

1992–1995 1996–2000 1992–2000
(s) (s)

Durchschnittliche Veränderung in % p.a.

Bruttoinlandsprodukt in 
konstanten Preisen 1,3 1,7 1,5

Realwert des verfügbaren 
Einkommens
(Realwertmethode) 1,2 1,5 1,4

Realwert des verfügbaren 
Einkommens
(Komponentenmethode) 1,1 1,4 1,2

Bruttoinlandsprodukt in 
konstanten Preisen 
je Einwohner 0,8 1,6 1,2

Realwert des verfügbaren 
Einkommens je Einwohner 
(Realwertmethode) 0,7 1,4 1,1

Realwert des verfügbaren 
Einkommens je Einwohner 
(Komponentenmethode) 0,5 1,3 0,9

nachrichtlich:
Bevölkerung 0,5 0,1 0,3

(s) Schätzungen des ifo Instituts.

Quelle: Statistisches Bundesamt, Berechnungen und Schätzungen des
ifo Instituts. 
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was langsamer als das Bruttoinlandsprodukt in konstan-
ten Preisen. Nach Berechnungen des ifo Instituts beläuft
sich die Zunahme des Realeinkommens im Zeitraum 1992
bis 2000 auf durchschnittlich 1,4% p.a. (Realwertansatz)
bzw. 1,2% p.a. (Komponentenmethode), während sich für
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 daß der Realwert des Bruttoin-
landsprodukt sogar um 1,6% p.a. stieg. Die aus dem
Außenhandel resultierende zusätzliche Kaufkraft ging aber
durch die Abflüsse von Erwerbs- und Vermögenseinkom-
men an das Ausland und durch den nicht unbeträchtlichen
Abschreibungsbedarf wieder verloren, so daß das real ver-
fügbare Einkommen in der Volkswirtschaft insgesamt et-
was langsamer expandierte als das BIP in konstanten Prei-
sen. Je Einwohner gerechnet dürfte das real verfügbare
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 erhöht, als dies der her-
kömmliche 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 Ansätze anbetrifft, so
ist methodenkritisch anzumerken, daß das Komponenten-
verfahren (ESVG ’95) aufgrund der verschiedenen Deflato-
ren, die zur Preisniveaubereinigung von Teilkomponenten
des verfügbaren Einkommens herangezogen werden, den
größeren Rechenaufwand benötigt. Hinzu kommt die me-
thodenbedingte Vermengung von makroökonomischen
Aggregaten in konstanten Preisen (z.B. Bruttoinlandspro-
dukt, Abschreibungen) bzw. mit konstant gehaltenem Preis-
niveau (z.B. Salden der grenzüberschreitenden Einkom-
mensströme). Es handelt sich bei dem vom Statistischen
Bundesamt veröffentlichten realen Einkommensaggregat

also um eine »hybride« Einkommensgröße, deren ökonomi-
sche Interpretation nicht leicht fällt.16 Vorteilhaft ist demge-
genüber, daß bei dieser Methode der »Doppelnachweis«
von preis- bzw. preisniveaubereinigten Größen, wie sie für
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 veröffentlicht werden. Schließlich kön-
nen nach der Komponentenmethode – über das bisherige
Veröffentlichungsprogramm des ESVG ’95 heraus – auch
die Realwerte von anderen nominalen Stromgrößen konsi-
stent berechnet werden.17 Einfacher hingegen ist die Quan-
tifizierung des Realwerts des verfügbaren Einkommens in
der Volkswirtschaft nach der Realwertmethode, die dazu
den Vorteil einer stringenten ökonomischen Interpretation
besitzt: Das nach der Realwertmethode ermittelte gesamt-
wirtschaftliche Realeinkommen entspricht dem Wert der
Gütermenge, die im Preisbasisjahr (derzeit 1995) damit hät-
te gekauft werden können. Es ist das zum Preisniveau des
Basisjahres ausgedrückte Einkommen (kaufkraftgleiches
Einkommen). Steigt (sinkt) das Realeinkommen in der
Volkswirtschaft, so können von den Inländern mehr (weni-
ger) Güter und Dienstleistungen nachgefragt werden als zu-
vor. Die Benützung des Realwertkonzepts hätte von daher
gewisse Vorteile gegenüber dem von Statistischen Bundes-
amt angewandten Verfahren.18 Insgesamt ist aber festzu-
stellen, daß mit der Veröffentlichung des realen verfügbaren
Einkommens in der Volkswirtschaft vom Statistischen Bun-
desamt eine bedeutende Lücke in der amtlichen Statistik
endlich geschlossen worden ist.

Wolfgang Nierhaus

13

I F O  S C H N E L L D I E N S T  4 / 2 0 0 0

BERICHTE UND ANALYSEN

16 Vgl. D. Blades, Revision of the System of National Accounts: A Note
on Objectives and Key Issues, in: OECD Economic Studies, 12/1989,
S. 209 f.

17 Beispielsweise würde sich der Realwert der gesamtwirtschaftlichen
Größe »Sparen« nach der Komponentenmethode aus dem Realwert
des verfügbaren Einkommens in der Volkswirtschaft abzüglich des pri-
vaten und öffentlichen Konsums in konstanten Preisen ergeben. Äqui-
valent ließe sich der Realwert der Stromgröße »Sparen« aus den Net-
toinvestitionen in konstanten Preisen zuzüglich des Realwerts des
Außenbeitrags und des Realwerts des Saldos der grenzüberschrei-
tenden Einkommen darstellen. Vgl. F. Müller, The Three Sided Ap-
proach to Real Disposable Income, Paper presented at the 20th
IARIW Conference, 1987, S. 4 ff. 

18 Wird bei der Realwertmethode als genereller Deflator der Preisindex für
die inländische Nettoverwendung (Summe aus privatem und öffentli-
chem Konsum zuzüglich der Nettoinvestitionen) gewählt, so sind die
Ergebnisse bezüglich des gesamtwirtschaftlichen Realeinkommens
nach beiden Ansätze gleich, sofern beim Komponentenverfahren zur
Deflationierung aller grenzüberschreitenden Stromgrößen ebenfalls
dieser Preisindex benützt wird. Das verfügbare Einkommen Y ent-
spricht der Summe von Konsum C, Nettoinvestitionen IN und Exporten
X zuzüglich dem Saldo der grenzüberschreitenden Einkommen S ab-
züglich der Importe M: Y = C + IN + X – M + S. 
Wird der Preisindex der inländischen Nettoverwendung 
pLINV = (C + IN)/(C/pC + I/pIN) für die Deflationierung benützt, so folgt für
das Realeinkommen RY nach der Realwertmethode: 
RY = C/pC + IN/pIN + (X-M)/pLINV + S/pLINV mit pC: Preisindex des Kon-
sums, pIN: Preisindex der Nettoinvestitionen. Dafür läßt sich auch
schreiben: 
RY = C/pC + IN/pIN + A/pA + (X/pX-M/pM) + (X-M)/pLINV – (X/pX-M/pM)
+ S/pLINV – A/pA wobei pA: Preisindex der Abschreibungen, pX: Preisin-
dex der Exporte, pM: Preisindex der Importe. Damit ist das Realeinkom-
men gleich dem BIP in konstanten Preisen 
C/pC + IN/pIN + A/pA + X/pX – M/pM zuzüglich der Summe aus Terms-
of-Trade-Effekt (X-M)/pLINV – (X/pX-M/pM) und Realwert des Saldos der
grenzüberschreitenden Einkommen S/pLINV abzüglich der Abschrei-
bungen in konstanten Preisen A/pA. 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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Seit der großen Revision 2005 wird in den

deutschen Volkswirtschaftlichen Ge-

samtrechnungen (VGR) die Entwicklung

des Bruttoinlandsprodukts und seiner

Komponenten auf der Grundlage einer

jährlich wechselnden Preisbasis (Vorjah-

respreisbasis) dargestellt.1 Die realen Er-

gebnisse werden also nicht mehr wie bis-

her in Preisen eines festen Basisjahres

ausgedrückt (Festpreisbasis), sondern

stets in Durchschnittspreisen des jewei-

ligen Vorjahres (also z.B. Ergebnisse für

das Jahr 2005 in Preisen von 2004).

Durch Verkettung (»Chain-Linking«) wer-

den die zunächst unvergleichbaren ein-

zelnen Jahresergebnisse in eine ver-

gleichbare Zeitreihe transformiert. Als Er-

gebnis erhält man Kettenindizes oder

aber verkettete Volumenangaben in Mil-

liarden Euro (vgl. Kasten: Vorjahrespreis-

basis – Das Wichtigste in Kürze). Beide

Repräsentationen sind, was ihre Wachs-

tumsraten anbetrifft, identisch; allerdings

haben verkettete Volumina den Vorteil,

dass die Größenordnung 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. Außer-

dem ist der im bisherigen Festpreiskon-

zept periodisch vorgenommene Wechsel

zu einem aktuelleren Preisbasisjahr nicht

mehr notwendig. Mit Ausnahme der An-

gaben für das Referenzjahr 0 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-

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 müssen nunmehr für die Ag-

gregation (bzw. Disaggregation) neue We-

ge beschritten werden (vgl. Nierhaus

2005a, 24).

Für das neue VGR-System ist fundamen-

tal, dass sich die jährliche Veränderungs-

rate LM,(A+B)(t, t – 1) eines realen Aggregats

(A + B)real als gewogenes Mittel der Än-

derungsraten der einzelnen Teilaggrega-

te LM,A(t, t – 1) bzw. LM,B(t, t – 1) darstel-

len lässt, wobei als Gewichte die nomina-

len Ausgabenanteile GA = A/(A + B) bzw.

GB = B/(A + B) im Vorjahr t – 1 dienen2: 

(1) LM,(A + B)(t, t–1) = LM, A(t, t–1) x GA(t–1) 

+ LM, B(t, t–1) x GB(t–1)

Bei der Berechnung von disaggregierten

Volumina (A – B)real (Beispiel: Inlands-

nachfrage abzüglich Konsumausgaben)

ist zu beachten, dass aus rechentechni-

schen Gründen die nominalen Teilaggre-

gate A bzw. B des Vorjahres t – 1 nicht

gleich groß sein dürfen.

Durch Verkettung der Änderungsraten

LM, (A + B)(t, t – 1) erhält man den dazuge-

hörenden Kettenindex KLM, (A + B)(t, 0) des

Aggregats:

Wolfgang Nierhaus

Vorjahrespreisbasis: Rechenregeln für die Aggregation

Das Statistische Bundesamt hat in diesem Frühjahr die Berechnung des realen Bruttoinlandspro-

dukts (BIP) von der Festpreisbasis auf die Vorjahrespreisbasis umgestellt. Ein zentrales Problem

der neuen Volumenrechnung ist die Nicht-Additivität der Ergebnisse, d.h. die Summe verketteter

Teilaggregate weicht in aller Regel vom Wert des verketteten Gesamtaggregats ab. Für die Aggre-

gation von Volumina müssen deshalb neue Wege beschritten werden. Der vorliegende Beitrag zeigt

verschiedene Lösungsmöglichkeiten auf.

1 Vgl. Braakmann et al. (2005), Sachverständigen-

rat zur Begutachtung der gesamtwirtschaftlichen

Entwicklung (2005, Anhang S. 21 ff.), Tödter (2005)

und Nierhaus (2004a).

2 Für das Teilaggregat A gilt zum Beispiel: 

GA(t – 1) = 

Σi QA(i, t – 1)PA(i,t – 1)/Σi Q(i, t – 1)P(i, t – 1).
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(2) KLM, (A + B)(t, 0) 

= Πk = 1,.. ,t [LM, A(k, k – 1) x GA(k – 1)

+ LM, B(k, k – 1) x GB(k – 1)] x 100

Die Berechnung des Aggregats muss grundsätzlich im

Referenzjahr 0 beginnen; für t = 0 gilt dabei definitorisch

KLM, (A + B)(0, 0) = 100. 

Verkettete Volumenangaben (A + B)real(t) erhält man, indem

man den Kettenindex KLM, (A + B)(t, 0) mit dem Nominalwert

des Aggregats A + B im Referenzjahr 0 multipliziert und durch

100 dividiert: 

(3a) (A + B)real(t) = [KLM, (A + B)(t, 0)/100] x [A(0) + B(0)]

Im Referenzjahr 0 entsprechen die verketteten Volumen-

angaben definitionsgemäß den Nominalwerten des Aggre-

gats A + B. 

Unter Berücksichtigung der implizit definierten verkette-

ten (Paasche-)Preisindizes pA = A/Areal, pB = B/Breal und

p(A + B) = (A + B)/(A + B)real aus der Vorperiode t – 1 lässt sich

für 3a auch schreiben3:

(3b) (A + B)real(t) = Areal(t) x pA(t – 1)/p(A + B)(t – 1)

+ Breal(t) x pB(t – 1)/p(A + B)(t – 1) 

Verkettete Volumenangaben von Teilaggregaten können

demnach mit ihren relativen (Vorjahres-)Preisen multipliziert

und dann zum Gesamtaggregat zusammengefasst werden.4

Um die Formel anwenden zu können, muss naturgemäß der

Deflator des Aggregats p(A + B) aus der Vorperiode t – 1 be-

kannt sein. Ist dies nicht der Fall, muss auch hier die Be-

rechnung im Referenzjahr 0 beginnen. 

Spezielle Probleme bereitet die Verkettung von Saldengrö-

ßen mit wechselnden Vorzeichen wie Außenbeitrag oder Vor-

ratsinvestitionen. Rein formal lassen sich zwar auch in die-

sen Fällen Volumenwerte generieren.5 In der Praxis kann es

dabei allerdings zu undefinierten Rechenoperationen kom-

men. Dies ist dann der Fall, wenn der nominale Außenbei-

trag oder die Vorratsinvestitionen der Vorperiode zufällig

exakt null sind. Vielfach wird deshalb von den Statistischen

Ämtern auf einen Nachweis dieser Größen verzichtet, oder

es werden spezifische Konstruktionen gefunden wie z.B. ei-

Kasten:

Vorjahrespreisbasis – Das Wichtigste in Kürze 

Jahresrechnung:
In der neuen Volumenrechnung wird die jährliche Änderung realer Größen mit einem Laspeyres-Mengenindex LM(t, t–1) gemessen,
was eine Preismessung nach Paasche impliziert:

LM(t, t–1) = � i   Q(i, t)P(i, t–1)/� i Q(i, t–1)P(i, t–1)

Der Index zeigt die Mengenänderung im Zeitraum [t–1, t] in Preisen des Vorjahres t–1.a) Durch Verkettung (»Chain-Linking«) der
Messziffern LM(t, t–1) ergibt sich ein Laspeyres-Kettenindex KLM(t, 0), der die längerfristige Mengenänderung im Zeitintervall [0, t]
misst:  

KLM(t, 0) = �k=1,..,t LM(k, k–1) �100  

Der erste Wert der Kette KLM(0, 0) im Referenzjahr 0 wird gleich 100 gesetzt. Verkettete Volumenangaben erhält man, indem der
Kettenindex KLM(t, 0) mit den nominalen Ausgaben � iQ(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 zunächst für jedes Berichtsjahr t ein 
Laspeyres-Mengenindex LM(T|t, t–1) berechnet, der die Änderung der Volumina im Quartal T des Jahres t (bewertet mit Jahres-
durchschnittspreisen) gegenüber dem Durchschnittsergebnis des Jahres t–1 misst:

LM(T|t, t–1) = � i Q(T|i, t)P(i, t–1)/[�i Q(i, t–1)P(i, t–1)/4]  

Werden die Quartalswerte LM(T|t, t–1) mit dem – jeweils um ein Jahr verzögerten – Kettenindex KLM(t–1, 0) multipliziert, so ergibt
sich mit KLM(T|t, 0) ein Kettenindex vom Laspeyres-Typ, der die längerfristige Mengenänderung im Berichtsquartal T|t gegenüber
dem Durchschnittswert des Referenzjahrs zeigt:

KLM(T|t, 0) = LM(T|t, t–1) � KLM(t–1, 0)

Vierteljährliche reale Volumenangaben erhält man, indem man KLM(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

Additivität). 

a) 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 dazugehörende Produktpreis. 

3 Dies folgt aus der rekursiven Beziehung 

(A + B)real(t) = LM, (A + B)(t, t – 1) x (A + B)real(t – 1).

4 Dividiert man beide Seiten der Gleichung 3b durch (A + B)real(t)/100, so er-

hält man eine explizite Darstellung von Volumenanteilen V am Gesamtag-

gregat in Prozent. Für das Teilaggregat A ergibt sich zum Beispiel: 

VA(t) = Areal(t)/(A + B)real(t) x pA(t – 1)/p(A + B)(t – 1)x100. 
5 Ein Zahlenbeispiel findet sich bei Tödter (2005, 8 f.).
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ne Saldenbildung aus verketteten Import- und Exportzeit-

reihen bzw. Lagerbeständen (vgl. Havel und Kassberger

2004, 793). Rechnerische Wachstumsbeiträge derartiger

Saldengrößen können hingegen – wenn auch nur residual

– für jede Datenkonstellation ermittelt werden. So ergibt sich

der Wachstumsbeitrag des Außenbeitrags zum realen Brut-

toinlandsprodukt aus der Differenz der Wachstumsbeiträge

von realen Exporten bzw. Importen. Analog kann der Wachs-

tumsbeitrag der Vorratsveränderungen (einschließlich des

Nettozugangs an Wertsachen) zum realen BIP aus dem

Wachstumsbeitrag der realen Bruttoinvestitionen abzüglich

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(t) = (A + B)real(t) – Areal(t) – Breal(t)

= Areal(t) x [pA(t – 1)/p(A + B)(t – 1) – 1]

+ Breal(t) x [pB(t – 1)/p(A + B)(t – 1) – 1]

Nur im Referenzjahr 0 und im darauf folgenden Jahr sind die

Residuen exakt null; für alle t > 1 jedoch nur dann, wenn sich

seither allein das allgemeine Preisniveau, nicht aber die rela-

tiven Preise geändert haben. Lediglich dann sind die verket-

teten Volumenangaben im weiteren Rechenzeitraum additiv.

Im Allgemeinen aber entstehen Residuen, die umso größer

sind, je stärker sich die relativen Preise geändert 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 naturgemäß auch bei räumlichen Aggre-

gaten, etwa zwischen dem realen BIP auf Bundesebene und

dem aufsummierten BIP der 16 Bundesländer. 

In der Vierteljahresrechnung, die in den deutschen VGR

nach dem Annual-Overlap-Verfahren6 erfolgt, gelten für die

Aggregation ähnliche Zusammenhänge. Die kurzfristige

Änderungsrate des Aggregats LM, (A + B)(T|t, t – 1) ist in der

Quartalsbetrachtung ein mit den Wertanteilen des Vor-

jahres gewichtetes Mittel der einzelnen Komponenten-

raten LM, A(T|t, t – 1) bzw. LM, B(T|t, t – 1):

(5) LM, (A + B)(T|t, t – 1) = LM, A(T|t, t – 1) x GA(t – 1)

+ LM, B(T|t, t – 1) x GB(t – 1)

Der vierteljährliche Kettenindex KLM, (A + B)(T|t, 0) für die län-

gerfristige Änderung des realen Aggregats (A + B)real im Quar-

tal T|t folgt dann aus: 

(6) KLM, (A + B)(T|t, 0) = [LM, A(T|t, t –1) x GA(t – 1) 

+ LM, B(T|t, t – 1) x GB(t – 1)] 

x KLM, (A + B)(t – 1, 0) 

wobei KLM, (A + B)(t – 1, 0) den bereits aus der Jahresrech-

nung bekannten Kettenindex des Aggregats bezeichnet (vgl.

Ausdruck 2). 

Vierteljährliche verkettete Volumenangaben erhält man, in-

dem man den vierteljährlichen Index KLM, (A + B)(T|t, 0) mit dem

durchschnittlichen Nominalwert des Aggregats (A + B)/4

im Referenzjahr 0 multipliziert und durch 100 dividiert: 

(7a) (A + B)real(T|t) = [KLM, (A + B)(T|t, 0)/400] x [A(0) + B(0)]

Unter Benützung der impliziten Deflatoren pA = A/Areal, pB =

B/Breal und p(A + B) = (A + B)/(A + B)real aus dem Vorjahr t – 1

lässt sich hierfür auch schreiben:

(7b) (A + B)real(T|t) = Areal(T|t) x pA(t – 1)/p(A + B)(t – 1)

+ Breal(T|t) x pB(t – 1)/p(A + B)(t – 1) 

Wie in der Jahresrechnung können 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 Größen auch auf Vorjahrespreisba-

sis möglich. Die einfache Addition bzw. Subtraktion von

Volumina im bisherigen Festpreiskonzept wird durch eine

»gewichtete« Aggregation von realen Änderungsraten (mit

anschließender Verkettung) bzw. von verketteten Volumen-

angaben ersetzt. Als Wägungsfaktoren 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

erhält man aggregierte Kettenindizes oder aber aggregier-

te verkettete Volumenangaben in Milliarden Euro. Spezielle

Probleme ergeben sich bei der Verkettung von Saldengrö-

ßen, deren Vorzeichen in der Zeitreihe wechseln kann (z.B.

Außenbeitrag oder Vorratsveränderungen). So veröffentlicht

das Statistische Bundesamt diese Variablen preisbereinigt

nur in Form von rechnerischen Wachstumsbeiträgen 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 Größen

als Differenz verketteter Volumenzeitreihen (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

vierteljährlichen Kettenindex herauf- bzw. herabskaliert werden (vgl.

Bloem, Dippelsman und Maehle 2001, 159 ff; Nierhaus 2004b), Tödter

(2005), 13 ff.
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Die Modellrechnung zeigt exemplarisch die Aggregation von Konsum und Investitionen zum realen BIP in einer vierteljährlichen

VGR auf. Die Werte der vierteljährlichen verketteten Laspeyres-Mengenindizes von Konsum und Investitionen errechnen sich
beim Annual-Overlap-Verfahren aus der Multiplikation der kurzfristigen Volumenänderungen mit den um eine Periode
verzögerten Werten der verketteten Indizes der entsprechenden Jahresvolumina. So erhält man für den realen Konsum im

Quartal 3|2003: 144,70 = 1,1421 � 126,69. Im Startjahr der Quartalsrechnung (im Beispiel das Jahr 2001) sind alle vierteljähr-

lichen Kettenindexwerte identisch mit den kurzfristigen Volumenindizes. Aufgrund der zeitlichen Additivität des Annual-Overlap-
Ansatz ergeben sich die Jahresergebnisse für Konsum, Investitionen und BIP als Mittelwert der jeweiligen Quartalsergebnisse
bzw. aus den aufsummierten vierteljährlichen Volumina.

Die Werte für das vierteljährliche reale Bruttoinlandsprodukt können zum einen direkt aus den Preis- und Mengenabgaben für
Konsum- bzw. Investitionsgüter ermittelt werden, zum anderen über die komponentenweise Aggregation. So ergibt sich der

kurzfristige Volumenindex des BIP im Quartal 3|2003 aus der Multiplikation der entsprechenden Volumenindizes für Konsum
und Investitionen, gewichtet mit den jeweiligen Ausgabenanteilen des Vorjahres: 101,88 = 1,1421 � 33,74 + 0,9560 � 66,26.

Der Wert des verketteten Volumenindex für das BIP im gleichen Quartal 3|2003 folgt aus dem Produkt des kurzfristigen Volu-

menindex mit dem Vorjahreswert des Kettenindex: 110,61 = 1,0188 � 108,57. Durch Multiplikation der vierteljährlichen ver-

ketteten Volumenwerte für Konsum bzw. Investitionen mit ihren relativen jahresdurchschnittlichen Preisen der Vorperiode ist
dann das verkettete reale BIP (wiederum für das Quartal 3|2003): 877,43 � 635,60 � 0,5731/1,0977 + 312,60 � 1,9157/1,0977.

Die Modellrechnung zeigt schließlich, dass die Summe der verketteten Volumina für 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 größer werden, je stärker sich die relativen Preise geändert haben (additive Inkonsistenz). So beträgt das

BIP-Residuum (= Differenz zwischen dem verketteten BIP und der Summe der verketteten BIP-Komponenten) für das Quartal
3|2003: – 70,77 = 877,43 – (635,60 + 312,60).

Kasten:
Modellrechnung

Konsum Investitionen Residuum

BIP abz.

Konsum und Änderung Verkettete Verketteter

Menge Preis Menge Preis Investitionen 2000 2001 2002 2000 in % Volumina2) Paasche-

(Verkettete =100 =100 =100 =100 gegen (Referenz- Preisindex

Volumina2)) 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 5,51 227,00 8,99 43,23 56,77 0,00 - 100,00 - 105,14 5,1 3336,00 107,77

1 76,00 4,50 55,40 10,70 - - -13,54 - 102,02 - 107,26 4,1 850,86 -

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 2,5 872,16 -

2002 318,00 4,01 218,00 11,49 33,74 66,26 -88,98 - - 100,00 108,57 3,3 3445,02 109,77

1 85,50 3,40 53,20 12,50 - - -48,13 - - 100,97 109,62 2,2 869,57 -

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 1,5 877,43 -

4 93,50 2,70 52,00 14,70 - - -80,25 - - 102,90 111,72 1,6 886,25 -

2003 358,00 2,99 210,00 13,49 27,43 72,57 -258,55 - - - 110,54 1,8 3507,45 111,31

Änderung Verkettete Verketteter Änderung Verkettete Verketteter

2000 2001 2002 2000 in % Volumina2) Paasche- 2000 2001 2002 2000 in % Volumina2) 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 dargestellten zwei Nachkommastellen verwendet.

Quelle:  Berechnungen des ifo Instituts.

Konsum und Investitionen

Konsum Investitionen

Laspeyres-Mengenindex Verk. Lasp.-Index1) nachrichtlich: Laspeyres-Mengenindex Verk. Lasp.-Index1) nachrichtlich:

in jeweiligen Preisen

(in % des nominalen

Bruttoinlandsprodukts)

Laspeyres-Mengenindex Verk. Lasp.-Index1) nachrichtlich:

Vorjahrespreisbasis und Aggregation (Annual-Overlap)

Bruttoinlandsprodukt

Konsumgüter Investitionsgüter Bruttoinlandsprodukt
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Die neue Aggregationstechnik verketteter Volumenreihen

mit jährlich wechselnden Gewichtsstrukturen ist im Vergleich

zur bisherigen einfachen Addition mit deutlichem Mehrauf-

wand verbunden und kann bei ungeübten Statistiknutzern

zu Rechenfehlern – und im Zusammenhang damit – auch

zu Analysefehlern führen. Die Deutsche Bundesbank hat

deshalb ein Excel-Makro entwickelt (KIX), das eine schnel-

le und sichere Aggregation (sowie die Berechnung von

Wachstumsbeiträgen) ermöglicht.7 Die in diesem Aufsatz

präsentierten Aggregations-Formeln liegen diesem Makro

implizit zugrunde. 
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Der BIP-Deflator misst die Preisentwick-

lung der gesamten von der inländischen

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 (inländische Ver-

wendung, letzte Verwendung, Importe)

gestiegen waren, erhöhte sich der Preis-

index des BIP nur um 0,4% (vgl. Tab.1).

Dieses Ergebnis ist auch überraschend

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 originär 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 Güterströme Produkti-

onswert (Gesamtheit aller im Inland pro-

duzierten Waren und Dienstleistungen)

und Vorleistungen (einschließlich einge-

führter Güter) definiert, von der Verwen-

dungsseite als Differenz der beiden Gü-

terströme letzte Verwendung (Konsum,

Bruttoinvestitionen und Exporte) und Im-

porte. Als Saldogröße hat das BIP keine

eigene Gütermengenstruktur; 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-

nächst die nominalen Werte von letzter

Verwendung bzw. Einfuhr mit Preisindizes

deflationiert, die seit der VGR-Revision auf

den Jahresdurchschnitt des Vorjahres

normiert sind. Anschließend wird aus den

beiden so errechneten realen Größen die

Differenz gebildet. Im Ergebnis erhält 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 für

die Volumenmessung wird in der amtli-

chen deutschen Statistik entsprechend

den europäischen Regelungen wie bisher

die Laspeyres-Formel verwendet; die Dar-

stellung des Kettenindex ist derzeit auf

das Referenzjahr 2000 bezogen. Der im-

plizite Preisindex des BIP errechnet sich

durch Division der zu Messziffern (2000

= 100) transformierten Reihe des nomi-

nalen BIP durch den Kettenindex. Alter-

nativ kann der BIP-Deflator wie bisher di-

Wolfgang Nierhaus

Zur gesamtwirtschaftlichen Preisentwicklung

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 Vorjahrespreisbasis1 berechnet

wird und wie die aktuellen Ergebnisse zu interpretieren sind.

1 Die Vorjahrespreisbasis ersetzt die bisherige Be-

rechnung des realen BIP in Preisen eines festen

Preisbasisjahres (zuletzt 1995). Eine vergleichen-

de Darstellung der beiden Methoden findet sich bei

Nierhaus (2004).

Tab. 1

Zur Preisentwicklung des Bruttoinlandsprodukts und seiner
Komponenten 
Veränderung gegenüber dem Vorjahr in %

2000 2001 2002 2003 2004 2005 

  Konsum 0,7 1,7 1,3 1,3 1,3 1,3 

  Brutto-

  investitionen 1,6 – 0,5 – 1,2 – 1,5 – 0,7 – 0,2 

Inländische

Verwendung 0,9 1,3 0,8 0,8 0,9 1,0 

  Exporte 2,5 0,4 – 0,2 – 1,5 – 0,2 0,6 

Letzte 
Verwendung 1,3 1,0 0,6 0,2 0,6 0,9 

Importe 7,7 0,5 – 2,2 – 2,5 0,0 2,3 

Bruttoinlands-

produkt – 0,7 1,2 1,4 1,0 0,8 0,4 

Quelle: Statistisches Bundesamt; Berechnungen des ifo Instituts.
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rekt aus dem Verhältnis 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

ähnelt der BIP-Deflator einem harmonischen Mittel aus den

beiden Preisindizes, jedoch gehen die Importe mit negati-

vem Vorzeichen in die Indexformel ein.3 Dies hat zur Fol-

ge, dass die Werte des BIP-Deflators im Allgemeinen au-

ßerhalb des Werteintervalls des Preisindex der letzten Ver-

wendung und des Preisindex der Importe liegen. Das Glei-

che gilt für die Veränderungsraten der bei-

den Indizes. Signifikant voneinander abwei-

chende Ergebnisse gibt es erfahrungsge-

mäß immer dann, wenn es zu kräftigen

Preisbewegungen bei den Importen gekom-

men ist. Genau dies war auch im Jahr 2005 der Fall: So

hatte sich die Einfuhr (Waren und Dienstleistungen) durch

den Höhenflug der Rohölpreise 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 stärker als die Exportpreise, so

muss mehr exportiert werden, um die gleichen Gütermen-

gen wie bisher zu importieren. Bei unverändertem Produk-

tionsvolumen können deshalb weniger Güter im Inland

konsumiert oder investiert werden. Parallel dazu sinkt das

inländische Realeinkommen über höhere Inlandspreise

und/oder niedrigere Stückgewinne (Terms-of-Trade-Ef-

Kasten

Deflatoren auf Vorjahrespreisbasis 

In der amtlichen deutschen Statistik wird bei der neuen Volumenrechnung auf Vorjahrespreisbasis entsprechend den europäi-
schen Regelungen die Laspeyres-Formel verwendet. Dies impliziert eine Preismessung nach Paasche. Für die kurzfristige

jährliche Änderung des Preisniveaus einer beliebigen BIP-Komponente gilt damit:

PP(t,t-1) = �i  P(i,t) Q(i,t) / �i P(i,t-1)Q(i,t)

Der Paasche-Preisindex PP zeigt die jahresdurchschnittliche Preisänderung, gemessen an der Gütergesamtheit des Berichts-
jahrs t.

1
 Durch Verkettung („Chain-Linking“) der jährlichen Messziffern PP(t,t-1) erhält man einen Paasche-Kettenindex KPP(t,0),

der die längerfristige Änderung des Preisniveaus im Zeitintervall [0,t] zeigt:

KPP(t,0) = �k=1,..,t PP(k,k-1) �100 = KPP(t-1,0) � PP(t,t-1)

Der erste Wert der Kette KPP(0,0) im sog. Referenzjahr 0 wird gleich 100 gesetzt. Anders als bei den Deflatoren im bisherigen
Festpreissystem zeigen die Preismessziffern PP(t,t-1) unverzerrt die Preisänderung gegenüber dem Vorjahr an. Dagegen sind 
die Preisänderungen gegenüber dem Referenzjahr 0, die durch den Kettenindex KPP(t,0) gemessen werden, verzerrt, weil sie

auch durch Mengenbewegungen beeinflusst werden, was die Vergleichbarkeit beeinträchtigt. Der Index KPP(t,0) darf auch nicht
als Ausgabenverhältnis 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 Volumengrößen in derselben Periode.

1 
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 dazugehörende Produktpreis. 

2 Verkettete Volumenangaben für das BIP erhält man

durch Multiplikation des BIP-Kettenindex mit dem no-

minalen Jahreswert für das Referenzjahr 2000 (vgl. Nier-

haus 2005). 
3 Das nominale Bruttoinlandsprodukt BIP entspricht der

Differenz von nominaler letzter Verwendung LV und no-

minalen Importen IM: BIP = LV – IM. Das reale Brutto-

inlandsprodukt BIPR (verketteter Volumenwert) ist (bis

auf ein allfälliges Residuum) gleich der Differenz der rea-

len Größen: 

BIPR ≈ LV/pLV – IM/pIM, mit pLV: Preisindex der letzten

Verwendung und pIM: Preisindex der Importe. Dann

errechnet sich der BIP-Deflator pBIP aus der Relation

von nominalem und realem Bruttoinlandsprodukt: 

pBIP = BIP/BIPR ≈ (LV – IM)/(LV/pLV – IM/pIM), was ei-

nem harmonischen Mittel der beiden Preisindizes pLV

und pIM mit den Gewichten LV/BIP und -IM/BIP ent-

spricht. 
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fekt4; vgl. Abbildung). In welchem Ausmaß die inländischen

Preise reagieren, wird durch den Preisindex der inländi-

schen Verwendung (und im Detail durch die Preisindizes

der Komponenten Konsum und Bruttoinvestitionen) indi-

ziert. Wie stark die Stückgewinne in Mitleidenschaft ge-

zogen werden, wird durch den Preisindex des Bruttoin-

landsprodukts erfasst. Denn »verteilungsseitig« lässt sich

der BIP-Deflator in die beiden Hauptkomponenten Arbeit-

nehmerentgelte je Einheit reales BIP sowie Betriebsüber-

schüsse und Selbständigeneinkommen je Einheit reales

BIP zerlegen. Hinzuzurechnen sind die Nettoproduktions-

abgaben (Produktions- und Importabgaben abzgl. Sub-

ventionen, die überwiegend Bestandteil der staatlichen

und damit gesamtwirtschaftlichen Primäreinkommen sind,

sowie die kalkulatorischen Abschreibungen, die die pro-

duktionsbedingte Wertminderung des Sachkapitals erfas-

sen.5 In der Veränderungsrate des BIP-Deflators sind al-

le Komponenten als gewogener Durchschnitt enthalten.

Ohne Berücksichtigung der Abschreibungen und der Net-

toproduktionsabgaben können 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 unabhängig: So kann ei-

ne Erhöhung der Löhne je Produkteinheit bei entsprechend

eingeschränktem Spielraum der Unternehmen für Preisüber-

wälzungen zu einem Minderanstieg bzw. sogar zu einem ab-

soluten Rückgang der Stückgewinne führen. In die gleiche

Richtung würde die Anhebung von Produktionsabgaben

bzw. die Kürzung von Subventionen wirken, sofern auch

sie nicht durch entsprechende Preisänderungen ausgegli-

chen werden. 

Die Analyse der Verteilungsseite zeigt, dass

der unterdurchschnittliche Anstieg des BIP-

Deflators im vergangenen Jahr primär auf die

Entwicklung der Arbeitnehmerentgelte6 zu-

rückgeführt 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 kräftig

sinkender Beschäftigung sehr gering aus; der vom Statisti-

schen Bundesamt veröffentlichte Index der Tarifverdienste

zeigt für 2005 die geringsten Gehalts- und Lohnsteigerun-

gen seit der erstmaligen Berechnung des Indexes für Ge-

samtdeutschland im Jahr 1995 (vgl. Statistisches Bundes-

amt 2006). Zusätzlich dämpfte die Verschiebung hin zu mehr

Teilzeitarbeit und Niedriglöhnen. Außerdem sind zur Jah-

resmitte die Arbeitgeberbeiträge zur Krankenversicherung

gesenkt worden. Dagegen sind die Betriebsüberschüsse

(einschließlich der Selbständigeneinkommen), die sich im

Einkommenskreislauf als Residualgröße ergeben7, erneut

deutlich schneller gestiegen als das reale BIP. Allerdings

hat sich hier die Entwicklung in der zweiten Jahreshälfte

merklich abgeschwächt. Saison- und arbeitstäglich berei-

nigt ist der BIP-Deflator im dritten Quartal 2005 sogar um

0,2% gesunken. Den Unternehmen ist es nicht mehr ge-

lungen, ölpreisbedingte Kostensteigerungen in vollem Um-

fang an die Endverbraucher weiterzureichen; die Gewinn-

margen wurden gedrückt. In der Jahresdurchschnittsbe-

trachtung reduzierte sich der Inflationsbeitrag der Stückge-

winne von 1,5 Prozentpunkten (2004) auf einen Prozent-

punkt (2005). Die übrigen beiden »Preiskomponenten« Net-

toproduktionsabgaben bzw. Abschreibungsbedarf (je Ein-

4 Der Terms-of-Trade-bedingte Realeinkommenstrans-

fer der deutschen Wirtschaft an die übrige Welt be-

trug im abgelaufenen Jahr 0,6 Prozentpunkte. Als Maß

für die Änderung des inländischen Realeinkommens

aufgrund einer Änderung der Terms of Trade (Terms-

of-Trade-Effekt) wird hier die Differenz zwischen der

Veränderungsrate des realen BIP und der Verände-

rungsrate des Realwerts des BIP herangezogen (no-

minales BIP deflationiert mit dem Preisindex für die in-

ländische Verwendung). Zum Terms-of-Trade-Effekt

vgl. Nierhaus (2000).
5 Von der Verteilungsseite ist das nominale BIP definiert

als Summe aus Arbeitnehmerentgelten L, Betriebs-

überschüssen und Selbstständigeneinkommen G; Ab-

schreibungen A und den Nettoproduktionsabgaben S:

BIP = L + G + A + S. Damit lässt sich der BIP-Defla-

tor pBIP wie folgt darstellen: pBIP = BIP/BIPR = L/BIPR

+ G/BIPR + A/BIPR + S/BIPR, mit L/BIPR: Lohnstück-

kosten, G/BIPR: Stückgewinne; A/BIPR: Abschreibun-

gen je Einheit reales BIP, S/BIPR: Saldo aus Produkti-

ons- bzw. Importabgaben und Subventionen je Einheit

reales BIP, BIPR: reales BIP (verketteter Volumenwert).

Tab. 2

Komponentenzerlegung des BIP-Deflators 
Veränderung gegenüber dem Vorjahr in Prozentpunkten

2000 2001 2002 2003 2004 2005 

 Bruttoinlands-

 produkt
a)

– 0,7 1,2 1,4 1,0 0,8 0,4 

   Arbeitnehmer-
   entgelte

b)c)
 0,3 0,3 0,3 0,2 – 0,7 – 0,7

   Betriebsüber-

   schüsse u. Selb-
   ständigen-
   einkommen

b)

– 1,0 0,7 0,8 0,5 1,5 1,0

   Nettoproduk-
   tionsabgaben

b)d)
 0,0 0,0 0,1 0,3 0,0 0,2

   Abschrei-

   bungen
b)
 0,1 0,2 0,2 0,0 0,0 – 0,1

a)
 Veränderung gegenüber dem Vorjahr in %. – 

b)
 Je Einheit reales Brut-

toinlandsprodukt (verketteter Volumenwert). –
c)

Bruttolöhne und -gehäl-
ter im Inland zuzüglich Sozialbeiträge der Arbeitgeber. – 

d)
Produktions-

und Importabgaben abzüglich Subventionen. – Abweichungen in den
Summen durch Runden der Zahlen.

Quelle: Statistisches Bundesamt; Berechnungen des ifo Instituts.

6 Im Inland entstandene Bruttolohne und -gehälter zuzüglich Sozialbeiträge

der Arbeitgeber (Inland). 
7 Dies liegt u.a. daran, dass es in Deutschland keine umfassende Bilanzsta-

tistik für Nichtfinanzielle Kapitalgesellschaften gibt (vgl. Statistisches Bun-

desamt 2000, 24).
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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 inländischen Verwendung – nicht die Preisent-

wicklung eines gesamtwirtschaftlichen Güterbündels. Der

BIP-Deflator ist vielmehr ein generelles Maß für die Preis-

entwicklung der von den inländischen Produktionsfaktoren

(Arbeit, Kapital und Unternehmertum) erbrachten wirtschaft-

lichen Leistungen. Mit seiner Hilfe kann gezeigt werden, in-

wieweit sich die jährliche Veränderung des nominalen Brut-

toinlandsprodukts aus einer Mengen- (Volumens-) bzw. aus

einer Preisänderung ergibt. Zieht man den BIP-Deflator zur

Messung der Geldwertänderung heran, so ist zu beachten,

dass steigende (sinkende) Importpreise – sofern sie nicht in

den Preisen entsprechend weitergegeben werden – den BIP-

Deflator senken (erhöhen).

In Deutschland hat sich die im Inland erbrachte wirtschaft-

liche Leistung im Jahr 2005 lediglich um 0,4% verteuert;

niedrigere Werte sind zuletzt für die Jahre 1999 und 2000

registriert worden (im Jahr 2000 war der BIP-Deflator auf-

grund abnehmender Stückgewinne sogar gesunken). Maß-

geblich für die außerordentlich moderate Preisentwicklung

war, dass – je Einheit reales BIP gerechnet – die Arbeitsent-

gelte der im Inland Beschäftigten rückläufig gewesen sind

und dass die Betriebsüberschüsse ölpreisbedingt nicht mehr

so kräftig wie im Jahr 2004 zugenommen haben. Bei Fort-

bestand dieser Tendenzen dürfte der BIP-Deflator im lau-

fenden Jahr abermals nur sehr schwach steigen (vgl. Flaig

et al. 2005).
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Bei den Harmonisierten Verbraucherpreis-

indizes handelt es sich um einen Satz von

monatlichen Verbraucherpreisindizes, die

von den nationalen statistischen Ämtern

und von Eurostat, dem Statistischen Amt

der Europäischen Gemeinschaft, seit Ja-

nuar 1997 nach einem Harmonisierten

Ansatz und einheitlichen Definitionen be-

rechnet werden. Dazu gehören die folgen-

den Schlüsselindizes:

– Die nationalen Harmonisierten Verbrau-

cherpreisindizes (HVPI). 

– Der Verbraucherpreisindex der Europäi-

schen Währungsunion (VPI-EWU). Bis

Dezember 2000 wurde der VPI-EWU

für elf Mitgliedsländer berechnet, ab Ja-

nuar 2001 für zwölf Mitgliedsländer.

– Der Europäische Verbraucherpreisin-

dex (EVPI). Bis April 2004 erfasste der

EVPI 15 Mitgliedstaaten, seit Mai 2004

sind es 25 Mitgliedstaaten.

– Der Verbraucherpreisindex des Euro-

päischen Wirtschaftsraums (VPI-

EWR).1

Der deutsche HVPI wird monatlich vom

Statistischen Bundesamt für Eurostat er-

mittelt. Der VPI-EWU, der EVPI und der

VPI-EWR werden von Eurostat anhand

der von den Mitgliedstaaten erstellten na-

tionalen Statistiken über Preisänderungen

und Wägungsschemata berechnet. Har-

monisierte Verbraucherpreisindizes wa-

ren in den neunziger Jahren entwickelt

worden, um die Konvergenz der Preisent-

wicklung beurteilen zu können. Das Preis-

kriterium war zusammen mit den übrigen

monetären und fiskalischen Kriterien (Zin-

sen, Wechselkurse, Staatsdefizite, Staats-

schuldenstand) eine wichtige Entschei-

dungshilfe für die Aufnahme der einzelnen

EU-Mitgliedstaaten zur Währungsunion.2

Die HVPI wurden in den vergangenen Jah-

ren ständig fortentwickelt und weiter har-

monisiert, wobei die größten 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 für 29 europäische Länder (näm-

lich die EU-Mitgliedstaaten, Bulgarien, Ru-

mänien, Island und Norwegen) sowie die

Türkei. Zudem veröffentlicht Eurostat für

den Euroraum eine monatliche HVPI-Vo-

rausschätzung auf der Basis vorläufiger

Ergebnisse von Deutschland, Spanien und

Italien, den nationalen VPI-Daten von Bel-

gien sowie unter Berücksichtigung bereits

vorhandener Energiepreisdaten (vgl. Eu-

ropäische Zentralbank 2005). 

Die Entwicklung des HVPI war deshalb

erforderlich, weil sich die nationalen Ver-

braucherpreisindizes (VPI) in vielfältiger

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. Während der HVPI pri-

mär das Ziel »Inflationsmessung« ver-

folgt, können die nationalen Verbraucher-

preisindizes zusätzlich z.B. als »Kompen-

sationsmaßstab« für Wertsicherungs-

klauseln dienen oder auch als Deflatoren

für nominale Aggregate im Rahmen der

Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnun-

gen (z.B. für die Berechnung des Wirt-

schaftswachstums). Auch die Erfas-

sungsbereiche sind im Allgemeinen un-

Inflationsmessung in Europa 

Wolfgang Nierhaus

Harmonisierte Verbraucherpreisindizes – zur

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 Europäischen Gemeinschaft ein. 

1 Länder des Euroraums: Belgien, Deutschland, Grie-

chenland, Spanien, Frankreich, Irland, Italien, Lu-

xemburg, Niederlande, Österreich, Portugal, Finn-

land. EU-Länder: die Länder des Euroraums sowie

Dänemark, Schweden, das Vereinigte Königreich

sowie die 2004 neu beigetretenen Länder Estland,

Lettland, Litauen, Malta, Polen, Slowakische Re-

publik, Slowenien, Tschechische Republik, Ungarn

und Zypern. Länder des Europäischen Wirtschafts-

raums: die EU-Länder sowie Island und Norwegen. 

2 Nach dem Maastricht-Vertrag bestand eines der

Qualifikationskriterien, durch die sich Länder für die

Euro-Einführung qualifizieren konnten, darin, dass

die jährliche Inflationsrate um nicht mehr als

1,5 Prozentpunkte über der Rate der drei preissta-

bilsten Länder liegen darf.
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einheitlich. Die Erfassungsbereiche des deutschen VPI und

des deutschen HVPI unterscheiden sich z.B. im Wesent-

lichen durch die Berücksichtigung des vom Eigentümer

selbst genutzten Wohneigentums sowie der Kraftfahrzeug-

steuer im deutschen VPI. Wegen technischer und konzep-

tioneller Schwierigkeiten konnten bislang europaweit die

Ausgaben für selbst genutztes Wohneigentum in den HVPI

nicht einbezogen werden, obwohl diese (und damit auch

die Kosten für die Mietwohnung) in den einzelnen Mitglieds-

ländern erheblich voneinander abweichen. 

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«)3 konzipiert ist, ist der HVPI primär 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 Inländern und Ausländern getätigt

werden. Ausgaben von Gebietsansässigen im Ausland blei-

ben beim HVPI unberücksichtigt. 

Die Indexformel des HVPI

Der Harmonisierte Verbraucherpreisndex HVPI ist seiner

Formel nach ein Index vom Laspeyres-Typ. Anders als beim

deutschen Verbraucherpreisindex VPI ist jedoch die Mög-

lichkeit einer jährlichen Aktualisierung des Wägungssche-

mas vorgesehen (Kettenindex). Als Bezugszeitraum für die

jährliche Indexberechnung wird nicht ein Jahresdurchschnitt

gewählt, sondern der Monat Dezember. Die Preisindizes

werden jährlich verkettet; die Gewichtungsschemata wer-

den dabei jeweils zum Januar des neuen Jahres umge-

stellt. Der Warenkorb des HVPI wird somit für jeweils nur
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Kasten

HVPI

Gemäß Eurostat ist der Harmonisierte Verbraucherpreisindex HVPI ein Laspeyres’scher Kettenindex mit jährlich wechselnder

Gewichtung. Für einen beliebigen Monat m im Berichtsjahr t (zum Index-Referenzzeitraum B) wird er nach folgender
»Makroformel« berechnet:
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Beim HVPI wird die Verkettung demnach nur wirksam, wenn sich die Gewichte im Zeitablauf ändern. Ist dies der Fall, so wird die
Vorjahresrate – anders als etwa beim deutschen Festbasis-VPI – durch zwei unterschiedliche Warenkorbgewichte beeinflusst:
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3 Definiert man den Begriff »Lebenshaltungskosten« als Aufwand zur Er-

zielung eines bestimmten Lebensstandards (Nutzen), so vergleicht ein

Lebenshaltungskostenindex (»ökonomischer Preisindex«) die bei alter-

nativen Preissituationen jeweils kostenminimalen Ausgaben. Beim öko-

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-

hältnis, das nicht nur durch die Veränderung von Preisen, sondern auch

durch die Substitution von teurer gewordenen Gütern durch billiger ge-

wordene Produkte im Zeitablauf bestimmt wird. Ökonomische Preisin-

dizes können nur bei Kenntnis der Präferenzordnung des Konsumenten

(Nutzenfunktion) ermittelt werden. Es lässt sich aber zeigen, dass Las-

peyres-Preisindizes die obere Schranke, Paasche-Indizes die untere

Schranke eines ökonomischen Preisindex bilden. Die Differenz zwischen

einem Laspeyres-Index und einem ökonomischen Preisindex, der Sub-

stitutionsvorgängen explizit Rechnung tragen kann, wird als »substituti-

on bias« bezeichnet (vgl. Hill 1999).
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ein Jahr konstant gehalten, während bei Festbasispreisin-

dizes die Mengenkomponente über einen längeren Zeit-

raum unverändert bleibt. Die verketteten HVPI wurden bis

Ende 2005 auf den Jahresdurchschnitt 1996 bezogen; seit-

her ist als Index-Referenzzeitraum das Jahr 2005 maßgeb-

lich (vgl. Kasten HVPI). 

Im Vergleich zu herkömmlichen Festbasisindizes, die Preis-

bewegungen anhand eines festen Wägungsschemas mes-

sen, besteht die Stärke eines Kettenindex in der größeren

Aktualität der zugrunde liegenden Verbrauchsgewohnhei-

ten. Ein verändertes Verbraucherverhalten kann frühzeitig

in den Warenkorbgewichten berücksichtigt 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

wäre es im Prinzip notwendig, jährlich die Verbrauchsge-

wohnheiten der Konsumenten zu erheben.4 Bei einem Fest-

basisindex wie beim deutschen Verbraucherpreisindex VPI

werden die Verbrauchsgewohnheiten dagegen nur im Fünf-

jahresrhythmus erfasst. Um den Mehraufwand für Länder,

die national Festbasisindizes berechnen, in Grenzen zu hal-

ten und dennoch die Vergleichbarkeit der Harmonisierten

Verbraucherpreisindizes zu gewährleisten, brauchen Län-

der mit Festbasisindex das Wägungsschema nicht jährlich

neu berechnen, sondern können 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 für den Basiszeitraum) auf den jeweiligen De-

zember des Vorjahres bezieht. Die jährliche 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 kön-

nen sich auf einen Referenzzeitraum von bis zu sieben Jah-

ren vor dem aktuellen Jahr beziehen. Alle Mitgliedstaaten

sind allerdings verpflichtet, die Gewichte jährlich zu überprü-

fen und gegebenenfalls entsprechende Anpassungen vor-

zunehmen. Schließlich soll der HVPI schließlich in Bezug auf

die Marktentwicklung aktuell bleiben. Neue Güter müssen

deshalb in den HVPI aufgenommen werden, sobald ihr An-

teil ein Promille an den Gesamtausgaben der privaten Haus-

halte übersteigt (neu signifikant gewordene Waren und

Dienstleistungen). Dies hat innerhalb von zwölf Monaten

nach ihrer Ermittlung zu erfolgen.

Der VPI der Europäischen Währungsunion 
(VPI-EWU)

Der Verbraucherpreisindex der Europäischen Währungsuni-

on VPI-EWU ist einer der wichtigsten Wirtschaftsindikato-

ren für den Euroraum. Er dient im Rahmen der geldpoliti-

schen Strategie der Europäischen Zentralbank (EZB) als

zentrales Instrument zur Überwachung der Preisstabilität im

Euroraum. Diese ist vom EZB-Rat als mittelfristig beizube-

haltende Steigerung des Harmonisierten Verbraucherpreis-

index für das Euro-Währungsgebiet »von unter 2%« gegen-

über dem Vorjahr definiert. 

Der VPI-EWU wird als gewogenes Mittel der Harmonisier-

ten Länder-VPI, die an der Europäischen Wirtschafts- und

Währungsunion teilnehmen, ermittelt. Formal ist er ein Las-

peyres’scher Kettenindex, bei dem sich die Ländergewich-

te jedes Jahr ändern können und der außerdem die Auf-

nahme weiterer Länder in die Eurozone erlaubt.5 Grundla-

ge der Ländergewichte 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 Länder-

gewichte die monetären Konsumausgaben der privaten

Haushalte (nach ESVG 95; vgl. Europäische Kommission

2004). In nationalen Währungen ausgedrückte Ausgaben

aus dem Jahr 1998 oder früher werden mit Hilfe der un-

widerruflich festgelegten Euro-Umrechnungskurse umge-

rechnet.6

Mit der Veröffentlichung der Harmonisierten Verbraucher-

preisindizes für den Januar 2006 wurden die HVPI-Index-

niveaus von 1996 = 100 auf 2005 = 100 umbasiert und

die Ländergewichte aktualisiert. Zeitgleich traten neue Run-

dungsverfahren in Kraft, um die Auswirkungen der Revisi-

on auf die historischen Daten möglichst gering zu halten.

Die Indexniveaus für 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
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4 Zu den Ländern, die national einen Kettenindex mit jährlicher Aktualisie-

rung der Gewichte berechnen, zählen etwa Frankreich, Italien, Öster-

reich, Schweden, das Vereinigte Königreich und Norwegen.

5 Wenn z.B. x weitere Länder der Währungsunion im Jahr t beitreten und

sich dadurch die Teilnehmerzahl auf 12 + x erhöht, so wird im Dezember

des vorhergehenden Jahres der VPI-EWU für die 12 + x Teilnehmerländer

mit dem VPI-EWU für die bisherigen zwölf Teilnehmerländer verkettet. 
6 Die Ländergewichte für den EVPI und den VPI-EWR werden aus dem

Wert der Konsumausgaben der privaten Haushalte in Landeswährung, um-

gerechnet in Kaufkraftstandards (KKS), berechnet.
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veröffentlicht. Die Veränderungsraten werden auf der

Grundlage der veröffentlichten Indexniveaus berechnet. Die

Indexniveaus für die einzelnen Mitgliedstaaten werden je

nach nationaler Praxis weiterhin entweder auf eine oder

zwei Dezimalstellen gerundet veröffentlicht (acht Länder

des Euroraums und neun weitere EU-Länder publizieren

inzwischen HVPI-Indizes mit zwei Dezimalstellen). Auch

hier werden Veränderungsraten auf der Basis der veröf-

fentlichten Indizes ermittelt.7

Inflationsbeiträge

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 c.p. um-

so höher, je größer das spezifische Ländergewicht ist, je grö-

ßer die aktuelle nationale Inflationsrate ausfällt und umso stär-

ker das Preisniveau im Monat m des Berichtsjahrs t-1 seit

dem Index-Referenzzeitraum im Vergleich zum EWU–Durch-

schnitt gestiegen ist, was im Faktor rHVPIm/t-1 / EWUVPIm/t-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 Ausmaß des

EWU-Durchschnitts stattgefunden hat. 

Wie nicht anders zu erwarten, lieferte Deutschland auch im

Jahr 2005 mit einem Ländergewicht von 29% den größten

Inflationsbeitrag zum VPI-EWU, obwohl hier das Preisniveau,

gemessen am deutschen HPVI, mit 1,9% unterdurchschnitt-

lich gestiegen war. Danach folgten die drei anderen großen

Mitgliedsländer Italien, Frankreich und Spanien. Zusammen-

genommen trugen Italien und Spanien aufgrund ihrer über-

durchschnittlich hohen Teuerung mit 37% jedoch stärker zur

Gesamtinflation im Euroraum bei, als es ihrem kumulierten

Ländergewicht (301/2%) entsprach. Bei Deutschland und

Frankreich verhielt es sich gerade umgekehrt. Bei einem Län-

dergewicht von insgesamt knapp 50% lag hier der kumu-

lierte Inflationsbeitrag zum VPI-EWU lediglich bei 431/2%.

Die übrigen acht EWU-Mitgliedsländer steuerten im Jahr

2005 aufgrund ihres geringen Ländergewichts zusammen-

genommen nur knapp 20% zur Gesamtinflation bei.

Die Formel für die Berechnung länderspezifischer Inflati-

onsbeiträge kann darüber hinaus zur Abschätzung der

i fo  Schne l ld ienst  6/2006 –  59.  Jahrgang
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Kasten

VPI-EWU

Der Verbraucherpreisindex der Europäischen Währungsunion (VPI-EWU) mit s (=12) Mitgliedsländern wird nach folgender Formel
berechnet (vgl. Eurostat 2001, 203 ff.):
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Dabei stellen der Faktor rct das Ländergewichtgewicht, der Ausdruck rHVPIm/t den Harmonisierten Verbraucherpreisindex eines
Mitgliedslandes r und der Ausdruck EWUVPIm/t den Verbraucherpreisindex der Europäischen Währungsunion im Monat m des
Berichtsjahrs t dar. Äquivalent gilt die rekursive Formel:
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Sofern die Dezemberwerte der Länder-HVPI’s nicht allzu sehr um den VPI-EWU streuen (in diesem Fall ist rHVPI12/t-1 � EWUVPI12/t-1), 
kann man dafür auch schreiben:
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Der VPI-EWU lässt sich approximativ als ein mit aktuellen Konsumanteilen gewogenes Mittel der nationalen HVPI’s darstellen.

Nimmt man ferner an, dass sich die Ländergewichte von Jahr zu Jahr nur wenig ändern, d.h. es gelte rct � rct-1, so errechnet sich 
der Inflationsbeitrag eines Mitgliedlandes r zum VPI-EWU (gemessen in Prozentpunkten) gemäß:
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7 Neues Basisjahr 2005 = 100 für die harmonisierten Verbraucherpreisindi-

zes (vgl. Eurostat 2005; Europäische Zentralbank 2006).
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Wirkungen von nationalen Preisschocks auf die Inflations-

rate im Euroraum herangezogen werden. Würde sich z.B.

der deutsche HVPI im Januar 2007 aufgrund der 

beschlossenen fiskalischen Maßnahmen der Bundesre-

gierung (Heraufsetzung des Normalsatzes bei der Mehr-

wertsteuer um 3 Prozentpunkte bei gleichzeitiger Sen-

kung der Arbeitgeberbei-träge zur Sozialversicherung um

0,8 Beitragspunkte) c.p. um 1% erhöhen, so stiege hier-

durch der VPI-EWU (bei einem deutschen Ländergewicht

von knapp einem Drittel) um rund 0,3 % (vgl. EEAG

2006,30).

Fazit

Mit den Harmonisierten Verbraucherpreisindizes (HVPI)

steht in Europa ein leistungsfähiges System vergleich-

barer Verbraucherpreisindizes zur Verfügung. Der HVPI

wurde eingeführt, um auf der Ebene der privaten Haus-

halte ein optimales Maß für Inflationsvergleiche innerhalb

des Euroraums und Europas zu erhalten. Darüber hin-

aus wird der Verbraucherpreisindex des Euro-Wäh-

rungsgebiets (VPI-EWU) im Rahmen der geldpoliti-

schen Strategie der EZB zur Beurteilung der Preisstabi-
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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 2,5
  Deutschland 1,5 0,6 0,6 1,4 1,9 1,3 1,0 1,8 1,9
  Griechenland 5,4 4,5 2,2 2,9 3,7 3,9 3,5 3,0 3,5
  Spanien 1,9 1,8 2,2 3,5 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 2,3 1,9
  Irland 1,2 2,2 2,5 5,3 4,0 4,7 4,0 2,3 2,2
  Italien 1,9 2,0 1,7 2,6 2,3 2,6 2,8 2,3 2,2
  Luxemburg 1,4 1,0 1,0 3,8 2,4 2,1 2,5 3,2 3,8
  Niederlande 1,9 1,8 2,0 2,3 5,1 3,9 2,2 1,4 1,5
  Österreich 1,2 0,8 0,5 2,0 2,3 1,7 1,3 2,0 2,1
  Portugal 1,9 2,2 2,2 2,8 4,4 3,7 3,3 2,5 2,1
  Finnland 1,2 1,3 1,3 3,0 2,7 2,0 1,3 0,1 0,8

Euroraum (VPI-EWU) 1,6 1,1 1,1 2,1 2,4 2,2 2,1 2,1 2,2

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
  Österreich 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 2,1 2,4 2,2 2,1 2,1 2,2

HVPI
  Belgien 3,8 3,8 4,0 4,0 3,4 3,4 3,3 3,3 3,3
  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 2,5 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 21,1 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 5,3 5,3 5,1 5,7 5,3 5,2 5,4 5,3 5,2
  Österreich 3,1 3,0 2,9 2,9 3,3 3,2 3,2 3,1 3,1
  Portugal 1,7 1,7 1,8 1,8 2,1 2,0 2,1 2,1 2,1
  Finnland 1,6 1,6 1,5 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

a) Angaben für den Euroraum in %. – b) Abweichungen in den Summen durch Runden der Zahlen.

Quelle: Eurostat; Berechnungen des ifo Instituts. 

Ländergewichte in % b)

Zur Veränderung des Verbraucherpreisniveaus in der Europäischen Währungsunion (2005 = 100)

Jährliche Inflationsraten in %

Jährliche Inflationsbeiträge zum VPI-EWU in Prozentpunkten a)

213



Forschungsergebnisse

lität herangezogen (vgl. Europäische Kommission, Euro-

stat 2004). 

Allerdings gibt es beim HVPI auch einige methodische Kri-

tikpunkte.8 Als Kettenindex ist der HVPI, anders als etwa der

dem Festbasis-Ansatz konzipierte deutsche Verbraucher-

preisindex (VPI), nicht konsistent über Teilindizes aggregier-

bar. Eine Zerlegung in besonders interessierende Kompo-

nenten (wie administrierte Preise) ist deshalb nutzerseitig

nicht möglich.9 Der HVPI kann im Allgemeinen auch nicht

als Ausgabenverhältnis oder als Mittelwert von Preismess-

zahlen interpretiert werden. Zudem kann die Inflationsrate

im Vorjahresvergleich durch Änderungen der Ausgabenge-

wichte beeinflusst sein, was dem Konzept eines reinen Preis-

vergleichs zuwiderläuft, selbst wenn sich die Gewichte von

Jahr zu Jahr nur marginal ändern sollten. Dies gilt erst recht

beim Übergang auf die EWU- oder EU-Ebene, weil hier die

jährliche Aktualisierung der Ländergewichte (bis hin zur Neu-

aufnahme von weiteren Mitgliedsländern) zusätzlich zu Bu-

che schlägt. Auch die explizite Berücksichtigung von neu

signifikant gewordene Waren und Dienstleistungen läuft dem

Ziel eines reinen Preisvergleichs zuwider. Letztlich soll der

HVPI im Hinblick auf die Marktentwicklung stets aktuell sein.

Der Harmonisierte Verbraucherpreisindex, obwohl als »rei-

ner Preisindex« vom Laspeyres-Typ konzipiert, trägt damit

auch der »Lebenshaltungskostenindex-Philosophie« cum

grano salis Rechnung. 
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