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Wolfgang Maennig, Cristina Sattarhoff, Peter Stahlecker

Interpretation und moégliche Ursachen statistisch insignifikanter
Testergebnisse — eine Fallstudie zu den Beschaftigungseffekten
der FuBball-Weltmeisterschaft 2006

Abstract: In empirischen Analysen werden Testergebnisse haufig tabellarisch als statistisch signifikante
oder insignifikante Resultate ausgewiesen. Der vorliegende Beitrag beschaftigt sich mit der sachge-
rechten Interpretation der insignifikanten Resultate und der Analyse mdoglicher Ursachen. Als Beispiel
dienen uns die Daten und Regressionsmodelle aus der Untersuchung von Hagn and Maennig (2009) zu
den potentiellen Beschaftigungseffekten der FulRball-Weltmeisterschaft 2006. Wir berechnen Kenn-
zahlen zur Diagnose der Fast-Multikollinearitdt der Regressoren und empirische Glitefunktionen der
relevanten ¢-Tests unter Berticksichtigung von autokorrelierten und heteroskedastischen StorgroRen mit
Hilfe von Simulationsrechnungen. Auflerdem betrachten wir zwei leicht modifizierte Modellvarianten
und sogenannte Aquivalenztests. Unser Beitrag ist als Anregung zur Verwendung weiterer Diagnose-
werkzeuge gedacht, um Testentscheidungen besser abzusichern.
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1 Einleitung

Insignifikante Testergebnisse werden in 6konometrischen Untersuchungen oftmals da-
hingehend interpretiert, dass systematische Effekte einer exogenen GroRe auf die en-
dogene Variable nicht nachgewiesen werden kénnen, also vermutlich nicht vorhanden
sind. Es ist jedoch durchaus moglich, dass systematische Effekte existieren, der statis-
tische Test diese aber nur mit einer geringen Wahrscheinlichkeit aufdeckt. Um solche
Moglichkeiten zu erkennen, kann man fur das jeweilige Testverfahren Gitefunktionen
bestimmen, meist approximativ mit Hilfe von Simulationsexperimenten. Die Gutefunk-
tion gibt die Wahrscheinlichkeit, die Nullhypothese abzulehnen, als Funktion der Para-
meter des 6konometrischen Modells an.

Wollte man mit Hilfe eines Tests die ,Wirkungslosigkeit“ einer Variablen nachweisen,
musste man die Null- und Alternativhypothese in gewisser Weise vertauschen konnen.
Diese Problematik flihrt auf relativ neue Testverfahren, die unter dem Begriff ,, Aquiva-
lenztests“ in der Medizin und Pharmazie verstarkt angewendet werden, jedoch hohe An-
forderungen an das Design der Studie bzw. das Datenmaterial stellen.

Oft ist die Insignifikanz statistischer Testergebnisse auf eine Fehlspezifikation des 6ko-
nometrischen Modells oder auf das Problem der Fast-Multikollinearitat bei nicht experi-
mentell gewonnenen Daten zurlickzufuhren.

Ziel unseres Beitrags ist eine Uber die Ubliche Dokumentation hinausgehende Interpreta-
tion nicht signifikanter Testergebnisse und die Analyse ihrer moglichen Ursachen. Hierzu
verwenden wir die Daten aus der Untersuchung von Hagn and Maennig (2009). Dabei
handelt es sich nicht um eine Replikationsstudie mit neu erhobenen Daten. Vielmehr
sollen die Robustheit der Ergebnisse geprift und Anregungen zur Verwendung weiterer
methodischer Diagnosewerkzeuge geliefert werden.

Die Studie von Hagn and Maennig (2009) analysiert den méglichen partiellen Effekt der
FuRBball-Weltmeisterschaft (WM) 2006 in Deutschland auf die Beschaftigung bzw. die



Anzahl der Arbeitslosen. Die Autoren konnen trotz sehr hohem Erklarungsgrad ihrer oko-
nometrischen Modelle keinen statistisch signifikanten Einfluss der WM 2006 auf die Be-
schaftigung in den austragenden Stadten aufzeigen. Diese Studie ist Bestandteil einer
inzwischen umfangreichen Literatur zum Thema der Wirtschaftlichkeit von sportlichen
GrolRereignissen wie die Fullball-Weltmeisterschaft und die Olympischen Spiele und, wie
neuere Arbeiten zeigen, nach wie vor aktuell (Feddersen and Maennig, 2012). Sportliche
GrofRRveranstaltungen sind fir das ausrichtende Land sehr kostenintensiv bei fragli-
chem wirtschaftlichen Nutzen. Es wird seitens der Politik haufig erwartet, dass die
Vorbereitungen auf ein solches Ereignis, wie zum Beispiel der Bau oder die Sanierung von
Stadien, die erhohten Umsatze der Tourismusbranche und der erhohte Konsum durch
Touristen wahrend der Veranstaltung fur zusatzliche Arbeitsplatze und steigende
Ein-kommen sorgen kénnten. In Peking wurde anlasslich der olympischen Spiele sogar
ein neuer Flugplatz gebaut, um dem zusatzlichen Besucheransturm gerecht zu werden.
Aus diesen und anderen Griinden wurde in vielen empirischen Studien der mogliche
Effekt sportlicher GroRBveranstaltungen auf die Beschaftigung und das Einkommen in
der austragenden Region untersucht.’

Im Gegensatz zu den haufig tberoptimistischen politisch motivierten Prognosen hat die
Mehrheit der ex post Untersuchungen bisher keine positive wirtschaftliche Auswirkung
aufzeigen konnen (Coates and Humphreys, 2003a,c; Baade and Matheson, 2004; Fedder-
sen et al.,, 2009; Feddersen and Maennig, 2012, 2013a,b). Auch die Wirtschaftlichkeit der
Errichtung sportlicher Stadien erscheint fragwiirdig (Coates and Humphreys, 2003b; Car-
lino and Coulson, 2004). Vielmehr scheint die Bedeutung von SportgroRereignissen eher
auf immateriellen Motiven zu beruhen. Auf sozialer Ebene ist z.B. der so genannte ,feel
good “-Effekt der Bevolkerung zu nennen (Heyne and Siissmuth, 2007; Kavetsos and
Szymanski, 2010). Auf politischer Ebene bieten solche Veranstaltungen die Gelegenheit

zur internationalen Aufklarung von demokratischen Verhaltnissen im organisierenden

'Einen umfassenden Literaturlberblick liefern du Plessis and Maennig (2007).



Land (Cornelissen and Maennig, 2010).

Ausgangspunkt ist zunachst die grundsatzliche Frage, welche Hypothesen im Mittel-
punkt stehen und wie man sie testen konnte. In der Studie von Hagn and Maennig (2009)
wird der partielle Effekt der WM 2006 auf die Anzahl der Arbeitslosen in den austragen-
den Stadten mit Hilfe eines Koeffizienten é; im Rahmen eines linearen Regressionsmo-
dells gemessen. Gleichzeitig erfasst ein Koeffizient J; die Anderung in der Wachstums-
rate der Arbeitslosenzahl in den austragenden Stadten nach der WM 2006. Die unbe-
kannten Parameter é; und Js werden mit Hilfe der Daten geschatzt. Neben den Schatz-
ergebnissen werden Ergebnisse des in empirischen Studien gebrauchlichen zweiseitigen
t-Tests

H0153:O VS. H12(537é0

und analog fiir ds fur verschiedene Irrtumswahrscheinlichkeiten und Modellvarianten
dokumentiert. Das ist der durchaus Ubliche Standard in empirischen Regressionsanaly-
sen, wobei im Fall autokorrelierter und/oder heteroskedastischer StorgréfRen asympto-
tisch begriindbare Korrekturen der ¢-Statistik vorgenommen werden. Entscheidet man
sich z.B. aufgrund des Testergebnisses fur H, : d3 # 0, so geht man davon aus, dass die
WM 2006 einen Einfluss auf die Arbeitslosigkeit hat. Anderenfalls, also bei Nichtableh-
nung von H,, ubt man streng genommen Stimmenthaltung: Ein Beschaftigungseffekt
der WM 2006 lasst sich statistisch nicht nachweisen, obwohl er durchaus gegeben sein
kann. Die Daten sprechen zwar nicht gegen H, belegen diese Hypothese aber nicht.

Wollte man jedoch, was aus wirtschaftspolitischer Sicht interessanter sein kann, mit Hilfe
eines Tests nachweisen, dass die WM 2006 keinen nennenswerten Beschaftigungseffekt
hat, musste man die Null- und Alternativhypothese in geeigneter Form vertauschen. Auf
obige Fragestellung angewendet wiirde man im einfachsten Fall fiir 95 zu vorgegebenem

Toleranzniveau ¢ > 0 die Nullhypothese eines erheblichen Effekts

Hy: 03 ¢ [—¢,¢]
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gegen die Alternativhypothese eines vernachlassigbaren Effekts

H: 53 c [—5,6]

statistisch prufen. Entscheidet man sich hier aufgrund des Testergebnisses gegen H, und
fir H,, so hat man im Rahmen der statistischen Inferenz gezeigt, dass die WM 2006 kei-
nen nenneswerten Einfluss auf die Zahl der Arbeitslosen hat. Bei Nichtablehnungvon H,
ubt man wieder Stimmenthaltung. Dieser Test fiihrt also im Ergebnis entweder zu einem
statistisch signifikanten unbedeutsamen Effekt oder zu der Aussage, dass geringftigige
Effekte statistisch nicht belegt werden konnen.

Durch Einfiihrung eines Symmetriepunktes a mit a — ¢ > 0, kann man die Hypothese

eines geringfugigen positiven Effekts testen

Hy:03¢[a—e,a+e] vs. Hy:03€[a—e,a+¢e].

Hierbeiist a unter Beachtung der MalReinheiten im Modell so zu wahlen, dass die Alterna-
tivhypothese eine geringfligige Zunahme der Arbeitslosen widerspiegelt. Analog testet
man auf eine vernachldssigbare Verringerung der Arbeitslosigkeit mita + ¢ < 0.2

Je kleiner die Toleranzgrenze ¢ > 0 gewahlt wird, umso geringer ist cet. par. die Giite
des Tests. Im Grenzfall ¢ — 0 wiirde man gerade die Null- und Alternativhypothese des

klassischen zweiseitigen Tests vertauschen:

HQZ(S;J,%O VS. H1253:O,

bzw. allgemein

H0:537éa VS. H1:53:a.

2Im Rahmen der Priifung der Gleichwertigkeit eines neuen Medikaments mit bereits vorhandenen Heil-
mitteln konnte der Parameter a ein Referenzwert sein und a =+ ¢ das fiir Gleichwertigkeit tolerierbare In-
tervall.



Das aber funktioniert bekanntlich nicht. Wie klein man ¢ > 0 in der Praxis wahlen darf,
um noch eine vertretbare Ablehnungswahrscheinlichkeit bei falscher Nullhypothese zu
erhalten, hangt maligeblich vom verfligbaren Datensatz bzw. Design des Experiments
ab. Das konnte erklaren, weshalb derartige Tests in der angewandten Okonometrie bis-
lang wenig verbreitet sind. Der abrupte Ubergang von der Entscheidung §3 ¢ [a —¢, a+¢]
zu 03 € [a —,a + €| kann durch Einflihrung von Indifferenzbereichen oder eleganter mit
Hilfe der Theorie unscharfer Mengen abgemildert werden (Arnold, 2007; Ehlers, 2013).
Unsere Studie ist wie folgt aufgebaut: nach einer Darstellung des 6konometrischen Mo-
dells im Abschnitt 2 behalten wir die gebrauchliche Vorgehensweise, die auch der Studie
von Hagn and Maennig (2009) zugrunde liegt, zundchst bei und priifen anhand ausge-
wahlter Ansatze die Robustheit der von Hagn und Maennig erzielten Ergebnisse. Nahe-
liegend ist die Vermutung, dass die Studie von Hagn and Maennig (2009) vom Problem
der Fast-Multikollinearitat (FM) betroffen sein kdnnte. Moglicherweise kann ein Beschaf-
tigungseffekt der WM 2006 aufgrund dieses Problems nicht nachgewiesen werden. Im
Abschnitt 3 prufen wir daher ein neues sparsames Modell, bei welchem die FM keine Rol-
le spielt.

AuBerdem untersuchen wir im 4. Abschnitt mit Hilfe von Simulationsstudien empirische
(approximative) Gutefunktionen fiir den {iblichen Signifikanztest unter verschiedenen
Modellannahmen. Schliel3lich gehen wir der bereits gestellten Frage nach, ob man mit
Hilfe eines Aquivalenztests nachweisen kann, dass die WM 2006 keinen nennenswer-
ten Beschaftigungseffekt hat. Wir fassen unsere Resultate im Fazit zusammen. Im 7. Ab-
schnitt werfen wir einen kritischen Blick auf die Anwendbarkeit frequentistisch motivier-

ter Schatz- und Testverfahren und zeigen eine mogliche Alternative auf.



2 Das Modell

Um den Einflussder WM 2006 in Deutschland auf die Arbeitslosigkeit in den Austra-
gungsorten zu untersuchen, verwenden Hagn and Maennig (2009) die ,Differences-
in-Differences" (DD)-Methode. Diese besteht darin, ein lineares Gleichungsmodell mit
passend ausgewdhlten Scheinvariablen (Dummy-Variablen) aufzustellen, so dass mog-
licherweise abweichende Entwicklungen der Arbeitslosigkeit in Austragungsorten der
WM 2006 und in Stadten, die keine Austragungsorte waren, sowie im Zeitraum vor und
nach der WM 2006 getrennt betrachtet werden kdnnen.

Da a priori systematische Unterschiede zwischen der Arbeitslosigkeit in den Austra-
gungsstadten und der Arbeitslosigkeit in den Nichtaustragungsstadten bestehen kon-
nen, dirfen diese nicht der WM zugerechnet werden. Ebenso ist denkbar, dass sich die
Arbeitslosigkeit auch ohne die Austragung der WM 2006 in Deutschland im Zeitablauf

verandert hat. Auch dieser mogliche Effekt darf nicht der WM zugerechnet werden.

Sei y;; die logarithmierte Anzahl der Arbeitslosen in der Stadt i, 1 < i < nund zum Zeit-
punktt, 1 <t < T, wobein die Anzahl der Stadte ist und 7" die Anzahl der Zeitperioden
bezeichnet. In der Studie von Hagn and Maennig (2009) werden Monatsdaten fiir insge-
samt 75 deutsche Stadte (n = 75) und 111 Zeitperioden (T = 111) zwischen Januar 1998
und Marz 2007 untersucht. Dabei fand die WM 2006 zum Zeitpunkt ¢t = 101, d.h. im Juni

2006 statt.
Das DD-Modell von Hagn and Maennig (2009) verwendet 6 Scheinvariablen d;;;, € {0, 1},

1 < k < 6.Esist jeweils d;;; = 1, wenn die Stadt i ein Austragungsort war, und d;;» = 1

fir Zeitpunkte nach der WM, ¢ > 101. Die restlichen Scheinvariablen werden aus d;;; und

d;2 sowie aus einer Trendvariablen x5 = t wie folgt erzeugt

dz’t3 = ditldit2; ditg = Iitsdz‘tb dit5 = xitSditQ - 1017 ditﬁ = ditldit5~

Zusatzlich werden der potentielle Einfluss der logarithmierten Einwohnerzahl im Jahr
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1999 z;;, sowie die Anteile der Fischerei, Land- und Forstwirtschaft x5, des produzieren-

den Gewerbes z,.4, des Handels, der Gastwirtschaft und der Verkehrswirtschaft z;;; und

des privaten und offentlichen Dienstleistungsgewerbes x;,; an der Bruttowertschopfung

in Stadt ¢ beruicksichtigt. Die Scheinvariable ;7 gibt die Zugehorigkeit zu den neuen Bun-

deslandern an. Der Regressor x;;9 enthalt 11 monatsspezifische Binarvariablen fiir die Mo-

nate Februar bis Dezember (s. auch Tabelle 2).

Tabelle 1: Die exogenen Modellvariablen

Symbol Bedeutung

1 Konstante

To die logarithmierte Einwohnerzahl im Jahr 1999

T3 der Anteil der Fischerei, Land- und Forstwirtschaft an der Bruttowertschopfung

T4 der Anteil des produzierenden Gewerbes an der Bruttowertschépfung

T5 der Anteil des Handels, der Gastwirtschaft und der Verkehrswirtschaft an der Bruttowertschopfung
Z6 der Anteil des privaten und &ffentlichen Dienstleistungsgewerbes an der Bruttowertschopfung
7 1fiir Austragungsorte in den neuen Bundeslandern, sonst 0

T3 Trendvariable

Z9 11 monatsspezifische Bindrvariablen fiir die Monate Februar bis Dezember

di 1fiir Stadte, die Austragungsorte waren, sonst 0

do 1fiir Zeitpunkte nach der WM, sonst 0

ds3 dirds

dy rgdy

ds xgdy — 101

de dids

Das Modell kann wie folgt dargestellt werden:

Yit = L3 + Ui

mit den Beobachtungen fiir die exogenen Variablen

wobei

Zzt:(X,L Dit)v

X = < 1 @yo Tz Tiw Tus Tie Tir  Tieg Iiw)



und

D = ( dipn dua digz diga  digs dit6>

y
J

ist passend zu Z;; partitioniert mit v € R'9%! § € R®*!, Die GroRe u;; bezeichnet den

firi =1,...,75undt = 1,...,111 gilt. Der unbekannte Parametervektor 5 =

unbeobachtbaren Storterm. In aggregierter matrizieller Schreibweise erhalten wir
y=2f+u (2)

mity,u € R, 7 = < X D >,X e RMTX19 D ¢ RT6,

Die fur die Schatzung der moglichen Beschaftigungseffekte der WM 2006 mal3geblichen
Dummy-Variablen befinden sich in der Matrix D. Die entscheidenden Variablen sind d;3
und d;;6. Die zugehorigen Parameter 3 und dg erfassen den Einfluss der WM auf die Ar-
beitslosigkeit in den Austragungsorten im Zeitraum nach der WM. Dabei gibt 65 den par-

tiellen Effekt auf y;; an:
it
Odit3

— 53.

Betrachten wir die Wachstumsrate von y;;:

0Yit
OTis

=Yg + 0adis1 + d5dira + O6diss,

so erfasst & die partielle Anderung in der Wachstumsrate der endogenen Variablen,

wenn man ausschlieBlich die Austragungsorte im Zeitraum nach der WM berticksichtigt:

OYit

0% it8 — 5 3
D O (3)

Die Parameter 5 und ds sind in der Studie von Hagn and Maennig (2009) statistisch

nicht signifikant, d.h.,im Sinne des traditionellen zweitseitigen Tests kann die Hypothese



03 = 0 bzw. 6 = 0 nicht mit einer der Ublichen Irrtumswahrscheinlichkeiten verworfen

werden. Lediglich fiir die Dummy-Variablen d;;; und d;;5 kann ein statistisch signifikanter

Einfluss auf die Arbeitslosigkeit belegt werden. Allerdings weist er in die falsche Rich-

tung. Nach dem Schatzergebnis fur J, nimmt die Zahl der Arbeitslosen in Deutschland

insgesamt nach der WM 2006 zu (5, > 0). Aber der Wachstumstrend ist negativ (35 < 0),

so dass die Zahl der Arbeitslosen auf mittlere bis langere Sicht abnehmen kénnte. 3

In der Tabelle 2 konnten wir die Ergebnisse von Hagn and Maennig (2009) nach eigener

Berechnung reproduzieren. Es handelt sich um ein gepooltes Paneldatenmodell, welches

wir mit der Funktion p/m aus dem Packet p/m in R geschatzt haben. Das entspricht einer

Schatzung mit der Kleinste-Quadrate-Methode

Tabelle 2: Modellschatzung (Signifikanzniveau: ***=0.001, **=0.01, *=0.05, .=0.1)

B-z2)" 7y,

Variable @ 8@ P-Wert 8@ ,Arellano  P-Wert o,cliano
1 -5.579 0.085 0.000 *** 0.787 0.000 ***
T2 ms 0.005 0.000 *** 0.045 0.000 ***
T3 18.824 1.451 0.000 *** 17.710 0.288

T4 1.223 0.047 0.000 *** 0.414 0.003 **
Ts5 2.615 0.085 0.000 *** 0.741 0.000 ***
Tg 1.070 0.064  0.000 *** 0.598 0.074 .
T7 0.571 0.008  0.000 *** 0.061 0.000 ***
s 0.002 0.000 0.000 *** 0.000 0.000 ***
dy -0.026 0.014 0.066. 0.089 0.767

do 0.069 0.020 0.001 *** 0.012 0.000 ***
ds 0.010 0.047 0.840 0.030 0.753

dy 0.001 0.000 0.008** 0.000 0.215

ds -0.021 0.003 0.000 *** 0.001 0.000 ***
dg -0.002 0.007 0.820 0.002 0.502

P-Wert F-Statistik: 0.000 ***

Korrigiertes R2: 0.932

Bertrand et al. (2004) haben mit Simulationsstudien herausgearbeitet, dass im Fall von

Autokorrelationen bei der DD-Methode der ¢-Test die Nullhypothese zu schnell ablehnt

3Hierzu kdnnte man die Parameterrestriktionen 6 — d5ds > 0 vs. 62 — d5ds < 0 mit einem ¢-Test tiber-

prifen, wobei d5 sinnvoll vorzugeben ist.
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bzw. die Wahrscheinlichkeit fir den Fehler 1. Art weit liber dem vorgegebenen Signifi-
kanzniveau liegt. Bei ausreichend grofRen Stichprobenumfangen lassen sich heteroske-
dastische Stérungen (Stérungen mit nicht konstanter Varianz) mit dem Verfahren nach
White in der Schatzung der Varianz-Kovarianz-Matrix des KQ-Schatzers 3 beriicksichti-
gen. Dabei wird das Hauptproblem der Autokorrelationen leider nicht behandelt. Der
Schatzer nach Arellano (Arellano, 1987) ist konsistent im Fall von autokorrelierten und
heteroskedastischen Stérungen. Es sind Autokorrelationen entlang der Zeitachse und ge-
trennt fur jede Stadt zugelassen. Ein Zusammenhang zwischen den Stadten wird nicht
berlicksichtigt (Arellano, 1987). In dieser Arbeit wurde der Arellano-Schatzer mit der Funk-
tion vcovHC aus dem pIm-Packet in R implementiert. Die damit geschatzten Standard-
abweichungen der KQ-Schatzer B\Z fuhren zu einer Korrektur der Ublichen ¢-Statistiken,

wahrend die Schatzwerte @ unberihrt bleiben (s. Tabelle. 2). 4

3 Analyse der Fast-Multikollinearitat

Bei FM ist die Regressormatrix schlecht konditioniert, so dass geringfligige Abweichun-
gen in den Daten Ay erhebliche Auswirkungen AJ auf die geschatzten Parameterwerte
haben kénnen ®

B+AB=(22)"2(y+ Ay) (5)

4Bei 5 Stadten im Datensatz von Hagn and Maennig (2009), namentlich Erlangen, Géttingen, Hamm,
Milheim an der Ruhr und Wiesbaden, fehlen die Arbeitslosenzahlen fir jeweils 11 Monate (¢t = 93 bis
t = 103). Die Schatzung der Modellparameter ist vom Problem der fehlenden Werte nicht betroffen. Je-
doch die Schatzung der Autokorrelationen ist insofern problematisch, als keine Residuen zu den Zeitpunk-
ten mit fehlenden Arbeitslosenzahlen berechnet werden kdnnen. Aus den Residuenreihen der 5 Stadte
fehlen jeweils die Residuen fiir ¢ = 93 bis t = 103. Die fehlenden Residuen werden bei der Schatzung der
Autokorrelationen einfach Gbersprungen. Das bedeutet, dass bspw. die Korrelation zwischen den Stérun-
gen zu den Zeitpunkten ¢t = 92 und t = 104 als eine Autokorrelation mit dem Zeitabstand (Lag) 1 anstatt 12
falschlicherweise interpretiert wird. Aus diesem Grund werden in dieser Arbeit im Gegensatz zu Hagn and
Maennig (2009) nur die 70 Stadte beriicksichtigt, fiir die vollstandige Datensatze zur Verfligung stehen.

>Zur Vereinfachung lassen wir den Fall von Stérungen A Z der Regressormatrix Z auRer Acht. Es werden
realisierte Werte der jeweiligen Zufallsvariablen betrachtet (Ex-post-Analyse).
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2

max =
Ay#0 HAyH2 Amin (Z,Z>

— oo fUr Amin(Z2'Z) — 0, (6)

wobei ||o||” die quadrierte euklidische Norm von (e) und Amin (2'Z) den kleinsten Eigen-
wert der bei vollem Spaltenrang der Matrix Z positiv definiten Matrix Z’'Z bezeichnet.
Aullerdem konnen die KQ-Schatzungen fiir einzelne Komponenten des Parametervek-
tors hohe Standardabweichungen aufweisen und somit unzuverlassig sein.

Theoretisch gilt unter anderem: Sei 0> = E[uf] die Varianz der Storgroen w;,i =
1,...,nT. Im linearen Modell der Form (2) ist unter Standardannahmen (vgl. Greene

(2012), Kapitel 2) der mittlere quadratische Fehler des KQ-Schatzers

2

2 o
> 6

2 [J5-s

Er strebt daher gegen oo fiir Ayin (2’Z) — 0. Der Grenzfall Ain (Z'Z) = 0 ist gleichbe-
deutend mit der Existenz exakter Multikollinearitat. Im Prinzip dasselbe gilt auch fir den

maximal moglichen relativen quadratischen Fehler

max = 7
wt0 |ul? Amin (Z2'Z) )

in einem nichtstochastischen Modell der Form (2) mit beobachtbarem (y, Z) und unbe-
obachtbarem u (Arnold and Stahlecker, 2011).

Ein haufiges empirisches Erscheinungsbild eines von FM betroffenen Datensatzes be-
steht in einem sehr hohen BestimmtheitsmaR R? und einer Statistik fiir den F-Test auf
gemeinsame Signifikanz der exogenen Variablen, deren Wert selbst bei klein gewahl-
tem Signifikanzniveau o weit tuber dem kritischen Wert liegt, bei gleichzeitiger Nicht-
Signifikanz der einzelnen Regressoren (Johnston, 1994). In unserem Fall hat das Modell

(1) ein korrigiertes BestimmtheitsmaR von 0.932 und einen P-Wert der F-Statistik nahe

®F [n] bezeichnet den Erwartungswert einer Zufallsvariablen 7.
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bei Null. Gleichzeitig kann H, flir 6 von 13 Regressionsparametern bei einem Signifikanz-
niveau von 5% nicht abgelehnt werden, wenn wir dabei die Konstante und die monats-
spezifischen Scheinvariablen nicht beriicksichtigen (vgl. Tabelle 2).

Im Folgenden werden wir untersuchen, ob der Beschaftigungseffekt der interessieren-
den Scheinvariablen durch die FM in den Daten verdeckt wurde. Hierzu greifen wir auf

Ansatze zuruck, die sich in der Literatur etabliert haben.

3.1 Lineare Abhangigkeiten zwischen den exogenen Variablen

Ein vom Problem der FM betroffenes Regressionsmodell ist dadurch gekennzeichnet,
dass sich mindestens ein Spaltenvektor der Regressormatrix fast als Linearkombination

der Ubrigen Spaltenvektoren darstellen lasst, in unserem Fall:

25
Zs = Zﬂizi + Us (8)
s
furein smit1 < s < 25,0, € R"™*! und |Jv,]| ~ 0.
Um die Regressormatrix Z auf FM zu uberpriifen, kann man die Gleichung (8) fiir alle
Regressoren z,, s = 1,...,25 schatzen. Ein hohes Bestimmtheitsmal 12 in einem der 25
Hilfsmodelle zeigt, dass der Regressor z; durch die librigen Regressoren aus Z gut erklart

wird, und ist daher ein Indikator fiir FM. Analog dazu werden die Toleranzen
T,=1- R

und die Varianzinflationsfaktoren (VIF)

ausgewertet (Chatterjee and Price, 1977). In der 6konometrischen Praxis werden VIF-

13



Werte hoher als 10 als ein Hinweis auf das Vorliegen von FM angesehen (Marquardt,
1970). Die Ergebnisse in Tabelle 3.1 zeigen, dass die Konstante und die Variablen z, 24, 5
und xg vom Problem der FM betroffen sein konnen. Im Gegensatz dazu weisen die Schein-

variablen in D VIF-Werte kleiner als 10 auf.

Tabelle 3: Toleranzen und Varianzinflationsfaktoren

Variable  5; T; VIF;

1 5579 0.001 1280530
T2 1118 0.002  636.335
T3 18.824 0494 2.026
T4 1223 0027 37015
5 2615 0022 45122
6 1070  0.020 49128
z7 0571 0564 1774
s 0002 0154 6514
dy -0.026 0159 6275
do 0069 0152 6599
ds 0010 0164 6103
ds 0.001 0154  6.496
ds -0.021 0162 6189
dg -0.002 0177 5638

3.2 Konditionsindizes und Varianzanteile

Zu derselben Schluf¥folgerung flihrt uns auch das Diagnoseverfaren von Belsley, Kuh und
Welsch (Belsley et al., 1980). Das Verfahren basiert auf der kombinierten Auswertung der
Konditionsindizes der Matrix Z und der Varianzanteile der KQ-Schatzer des Modells. Da-
firist es notwendig, zuerst das Konzept der Konditionszahl einzufuhren, welches auf die
Arbeiten von Kendall (1957) und Silvey (1969) zuriickgeht.

Ein vom Problem der FM betroffenes Regressionsmodell hat die Eigenschaft, dass die Re-
gressormatrix Z vollen Rang hat, jedoch von den Eigenwerten der Matrix Z'Z, in unserem

Fall Z € R"T>%,

)\Z:)\Z(Z,Z),Z:].,,ZE), mit )\12/\222)\25>0
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mindestens \y; nahezu gleich Null ist (\o5 = 0) bzw. die Konditionszahl

[ M
c=\/—
A5
sehr groR ist. Analog dazu kann fir jeden Eigenwert \; der Matrix Z’Z ein Konditionsin-

dex

C; = -—

bestimmt werden. Konditionsindizes hoher als 20 werden als Indikatoren fiir ausgeprag-
te lineare Abhangigkeiten zwischen den Regressorvariablen angesehen (Belsley et al.,
1980).

Gleichzeitig konnen die betroffenen Regressoren mit Hilfe der so genannten Varianzan-
teile aufgedeckt werden. Im linearen Regressionsmodell unter Standardannahmen kon-

nen die Varianzen der einzelnen KQ-Schatzer ES, s=1,...,25, wiefolgt, zerlegt werden:

V(ZT[//B\S} = 02 Z (es,pi)g’

wobei mitp; diezu \;,i = 1,...,25, passenden orthonormalen Eigenvektoren der Matrix
Z'Z bezeichnet werden und ¢./, als Zeilenvektor, an der Stelle s ein Eins und Nullen sonst

aufweist. Mit der Grol3e:
o o?(es'pi)? /i
” Var[gs]
erhalt man den auf \; entfallenden Anteil an der Varianz des KQ-Schatzers ES. Nach Bels-
ley et al. (1980) kdnnen Regressoren z, zu Problemen der FM fiihren, wenn ein Konditi-
onsindex ¢; > 20 mit einem Varianzanteil 7,; > 50% verbunden ist.

Die nachste Tabelle enthalt den hochsten Konditionsindex ¢35 = c und die zum kleinsten

Eigenwert \.5 korrespondierenden Varianzanteile fiir das Modell (1). Eine ausfiihrliche

"Diese kritische Schranke ist lediglich fiir den Vergleich von standardisierten Datenmodellen relevant.
Im standardisierten Modell werden die Spaltenvektoren der Matrix Z so skaliert, dass sie einheitlich die
Lange 1 haben.
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Darstellung aller Konditionsindizes und Varianzanteile befindet sich in der Tabelle 7 im
Anhang. Unsere Ergebnisse in Tabelle 3.2 bestatigen die Botschaft der Varianzinflations-
faktoren aus dem vorigen Abschnitt, wonach die logarithmierte Bevolkerungszahl x5 und
die Konstante einer nahezu exakten linearen Abhangigkeit unterliegen. Tatsachlich vari-
iert die logarithmierte Bevolkerungszahl wenig zwischen den deutschen Stadten, so dass

sie nahezu konstant erscheint.

Tabelle 4: Konditionszahlen und Varianzanteile

Modell (1) Modell 2 Modell 3

Konditionszahl ¢

121.086 51.228 13.796

Regressor Varianzanteile mg;

1 0.99 1.00 0.98
x9 0.89 - -

x3 - 0.04 0.03
T3 0.03 0.00 0.02
T4 0.50 0.86 0.25
5 0.29 0.74 -

Te 0.40 0.72 -

7 0.00 0.00 0.05
xs 0.00 0.01 0.16
dy 0.04 0.03 0.05
do 0.00 0.00 0.03
ds 0.00 0.00 0.01
dy 0.00 0.00 0.06
ds 0.00 0.00 0.01
de 0.00 0.00 0.00

Wir schlagen zwei weitere Modellvarianten vor. Zunachst haben wir die logarithmierte
Bevdlkerungszahl x5 durch a3 = exp (x5) ersetzt (Modell 2). Dann wurden zusatzlich die
Variablen z5 und x4 entfernt (Modell 3). Beide Modelle weisen niedrigere Konditionszah-
len aus, die Konditionszahl des Modells 3 liegt sogar unterhalb der kritischen Grenze 20
(s. Tabelle 3.2). Ein Beschaftigungseffekt der interessierenden Scheinvariablen d; und dg
kann allerdings weiterhin statistisch nicht nachgewiesen werden (s. die Tabellen 3.2 und
3.2).

Man beachte bei Modell 3, dass es unterspezifiziert sein konnte und damit das Schatzen
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bzw. Testen selbst unter Standardannahmen streng genommen nicht mehr sinvoll ist.

Tabelle 5: Modell 2 (Signifikanzniveau: ***=0.001, **=0.01, *=0.05, .=0.1)

Variable Bi EE“ATEHMO P-Wert arcliano
1 10.506 0.807 0.000 ***
5 0.000 0.000 0.000 ***
3 -45.269 33.173 0.172

T4 -2.050 0.863 0.018*
5 -0.595 2.084 0.775

6 -3.402 1137 0.003 **
7 0.671 0.129 0.000 ***
s 0.002 0.000 0.000 ***
di 0.213 0177 0.229

da 0.069 0.013 0.000 ***
ds 0.010 0.030 0.753

dy 0.001 0.000 0.215

ds -0.021 0.002 0.000 ***
de -0.002 0.003 0.522
P-Wert F-Test: 0.000 *** Korrigiertes R2: 0.753

Tabelle 6: Modell 3 (Signifikanzniveau: ***=0.001, **=0.01, *=0.05, .=0.1)

Variable Bi 3@’AT€”MO P-Wert Arcliano
1 9.172 0.158 0.000 ***
x} 0.000 0.000 0.000 ***
x3 -50.892 34120 0.136

T4 -0.621 0.306 0.042*
7 0.432 0127 0.001 ***
8 0.002 0.000 0.000 ***
dq 0.338 0.187 0.070.
d2 0.069 0.013 0.000 ***
ds 0.010 0.030 0.751

da 0.001 0.000 0.215

ds -0.021 0.002 0.000 ***
de -0.002 0.003 0.515
P-Wert F-Test: 0.000 *** Korrigiertes R2: 0.718

8Der in der Literatur bei Vorliegen der FM empfohlene Weg ist die Verwendung von verzerrten Schatzern
und die Nutzung von Vorinformation (Gruber, 1990; Stahlecker, 1987).
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4 Simulationsstudie zum Verlauf der Giitefunktion

Die nicht signifikanten Testergebnisse flir 65 und ¢ sagen nichts tiber den moglichen Ein-
fluss der WM auf die Arbeitslosigkeit aus. Um hier genauere Einblicke zu bekommen,
berechnen wir exemplarisch eine Gutefunktion jeweils fiir den Test der Nullhypothese
d3 = 0 sowie dg = 0. Da wir allerdings von autokorrelierten Daten ausgehen, lassen sich
diese Gutefunktionen nicht analytisch bestimmen. Deshalb werden sie durch Simulati-
onsexperimente approximiert. Wir gehen dabei von der Gleichung (1) aus. Mit Hilfe der
Schatzergebnisse in Tabelle 2 haben wir die Residuen fiir das Modell (1) berechnet und in
70 zu den 70 Stadten korrespondierende Teilreihen w;,, ¢t = 1,...,111,7 = 1,...,70 zer-
legt. Diese Teilreihen weisen einen deutlichen Trend auf (s. Abbildung 9 im Anhang). Die
ersten Differenzen Au;; = u;; — u;;—1 der Storvariablen sollen daher jeweils mit einem

stationdren autoregressiven (AR-) Prozess der Lag-Ordnung 1 modelliert werden

Ay = pildui 1 + €4, (9)

wobei zur Schatzung des Parameters p; die entsprechende Teilreihe der Residuen u; ; her-
angezogen wird. Die Innovationen ¢; , seien i.i.d. mit dem Erwartungswert 0 und der Vari-
anz Varle; ;] = o2. Die Schatzergebnisse fiir (9) in Tabelle 8 wurden mit dem Maximum-
Likelihood-Verfahren erzeugt. °

Alternativ werden die vermutlich trendbehafteten Stérvariablen w;,t = 1,...,111 als

Random-Walk-Prozesse fur jede Stadti = 1,...,70 modelliert

Ui = Ui -1+ Eig (10)

Wir approximieren die Gutefunktion an 401 Stellen §3, —0.1 < §5 < 0.1. Zu diesem Zweck

9Zusatzlich haben wir die 70 AR[1]-Modelle auch mit dem Conditional-Least-Squares-Verfahren ge-
schatzt, ohne dabei nennenswerte Unterschiede zu den Schatzresultaten mit Maximume-Likelihood zu er-
halten.
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haben wir mithilfe des Modells (1) fiir jeden der 401 6%-Werte 1000 Simulationslaufe gene-
riert. In jeder Simulation wurden 70 Realisationen der Prozesse (9) und (10) fiir die stand-
ortspezifischen Storvariablen u;,t = 1,...,111 erzeugt. Die Innovationen ¢;; wurden
in beiden Prozessen (9) und (10) als normalverteilt angenommen. Alle Stérungen u;; mit
i=1,...,70und ¢t = 1,...,111 im Modell (1) erhalten wir - pro Simulationslauf - durch
Verknlipfung der 70 simulierten Zeitreihen, u; ;.

Sodann wurde die logarithmierte Anzahl der Arbeitsloseny;;,i = 1,...,70,t =1,...,111
gemal Gleichung (1) neu berechnet. Dabei haben wir die simulierten Werte u;; und die
Schatzungen 3 aus Tabelle 2 eingesetzt, aulRer fiir den Parameter d;, der gleich 0; gesetzt
wurde.

SchlieBlich wurde das Modell (1) unter Berlicksichtigung der neuen Werte fiir y;; ge-
schatzt und der zweiseitige ¢t-Test der Hy-Hypothese 63 = 0 zum Signifikanzniveau von
5% durchgefiihrt, wobei die Varianz-Kovarianz-Matrix von 3 mit dem Verfahren nach
Arellano, wie im Abschnitt 2 erlautert, geschatzt wurde.

Der Wert der empirischen Gutefunktion an der Stelle ¢; ist dann durch die relative Hau-
figkeit einer Hy-Ablehnung in den 1000 Realisationen gegeben. Gehen wir zum Beispiel
davon aus, dass &5 der wahre Parameterwert mit d; # 0ist, die Nullhypothese §; = 0 aber
lediglich in 100 F3llen abgelehnt werden konnte, dann wire g(03) = 0 = 10%.

Der Verlauf der empirischen Gutefunktionen fur die Parameter §; und &g ist in den Abbil-
dungen 1bis 4 grafisch dargestellt.

Da die endogene Grof3e - die Arbeitslosenzahl - logarithmiert ist, liegt hier ein multipli-
katives Modell vor. Der Parameter §; wirkt sich demnach als Faktor €% auf die Arbeitslo-
senzahlen aus. Das kann je nach Ausgangswert auch bei kleinem |J3| eine betragsmaRig
grolRe Veranderung der Arbeitslosenanzahl bedeuten.

Mit dem ¢-Test wiirde man nach Abbildung 1 und Abbildung 2 die Nullhypothese 65 = 0
nur mit einer relativen Haufigkeit von ca. 10% ablehnen, wenn der wahre Parameter

93 = —0.02 ware, unabhangig davon ob die StorgrolRen mit Hilfe der AR- oder Random-
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Abbildung 1: Die empirische Gutefunktion g(d3) unter Anpassung eines AR[1]-Modells an
die Storvariable Aw;
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Abbildung 2: Die empirische Gutefunktion g(d3) unter Anpassung eines Random-Walk-
Modells an die Storvariable u;
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Abbildung 3: Die empirische Giitefunktion g(ds) unter Anpassung eines AR[1]-Modells an
die Storvariable Aw;
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Abbildung 4: Die empirische Gutefunktion g(ds) unter Anpassung eines Random-Walk-
Modells an die Storvariable u;
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Walk-Modelle simuliert wurden. Wenn also die nach dem Modell zu erwartende Arbeits-
losenzahl nach der WM um 2 % in den Austragungsstadten gesunken ware (e %% = 0.98),
wurde dieses in ca. 90% aller Falle nicht erkannt, also H; : 63 = O nicht abgelehnt werden.
Ist der wahre Parameter -0.06, wird die Nullhypothese sogar noch in 50% der Falle beibe-
halten, wenn wir von Random-Walk-Stérungen ausgehen. Demnach besteht statistisch
eine Eins-zu-Eins-Chance, dass die Arbeitslosigkeit um fast 6% durch die WM abnimmt
(e7%96 ~ 0.94). Fuir das AR-Szenario nimmt die Giitefunktion den Wert 0.5 an der Stelle
63 = —0.07 (e7%7 & 0.93) an. Insgesamt wiirde unser Test bei einer Senkung der Arbeits-
losigkeit von 6% bis 7% nur mit einer geschatzten Wahrscheinlichkeit von 50% aufdecken,
dass 95 # O ist.

Der Parameter ds erfasst die partielle Anderung in der Wachstumsrate der logarithmier-
ten Anzahl von Arbeitslosen in den Austragungsstadten im Zeitraum nach der WM. Nach
Umformen der Gleichung (3) erhalten wir den unmittelbaren Effekt auf die Wachstums-

rate der (nichtlogarithmierten) Arbeitslosenzahlen:

aaexp(yit)
= exp (y) O
8d’iti’y
Dementsprechend wiirde der Wert 6 = —0.005 nach Modellrechnung bedeuten, dass die

Anzahl der Arbeitslosen nach der WM in den Austragungsstadten um ca. 300 Arbeitslose
pro Monat sinkt.”® Allerdings wiirde auch dieser mogliche Effekt gemaR den empirischen
Gutefunktionen in den Abbildungen 3 und Abbildung 4 in nur weniger als 30% der Falle
in dem Sinne aufgedeckt werden, dass man sich fir H; : s # 0 entscheidet.

Die Tatsache, dass man die Nullhypothese 935 = 0 bzw. §6 = 0 nicht ablehnen kann, besagt

also nichts (!) iiber mogliche Beschaftigungseffekte der WM.

ODjeses Ergebnis erhalten wir unter Beriicksichtigung einer mittleren Anzahl von Arbeitslosen in den
Austragungsorten bis zum Zeitpunkt der WM von ca. 60451 Arbeitslosen.
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5 Aquivalenztests

Da die wesentlichen Hypothesen aus der Studie von Hagn and Maennig (2009) nicht mit
Hilfe der Ublichen t-Tests belegt werden kénnen, greifen wir beispielhaft die Idee auf, die
Hypothese unbedeutsamer Beschaftigungseffekte der WM mit Hilfe eines Aquivalenz-
tests zu Uberprifen. Zur Vereinfachung gehen wir von den Standardannahmen des linea-
ren Modells aus und unterstellen, dass die jeweils unbekannten Standardabweichungen
der KQ-Schatzer durch die empirischen Standardabweichungen ersetzt werden konnen.
Prinzipiell ist es wie im Abschnitt 4 moglich, die Gutefunktion eines solchen Tests bei
Annahmeverletzungen mit Hilfe von Simulationsstudien zu approximieren. Uns geht es
hier nur darum, die Grundidee zu illustrieren.

Wir testen die Hypothesen:"
Hy: 03¢ [—e,¢] vs. Hp:d3€[—¢, ¢

und

HO : 66 ¢ [—5,8} vs. Hj: 56 € [—5,5],

wobei wir hier der Einfachheit halber als Symmetriepunkt « = 0 annehmen. Die Teststa-

tistik lautet

0';5\3

z

und analog fur ds. Wir lehnen Hy mit Irrtumswahrscheinlichkeit « ab, falls

|2] < Rq

""Die folgende Testprozedur ist an Wellek (2010), Kapitel 4.1 orientiert.
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ausfallt. Dabei wird der kritische Wert «,, durch Losen der Gleichung

6(a+A)+d(ka—A)—1=a mit A=—

0'8\3

bestimmt. 1 Tabelle 9 im Anhang enthalt die kritischen Werte fiir die am meisten rele-
vanten Falle.
Wirverwenden o = 0.05 und ersetzen 053 durch die geschatzte Standardabweichung os.
Um einen 6konomisch irrelevanten Beschaftigungseffekt unter H, zu erfassen, wahlen
wir die Intervallgrenze ¢ = 0.01 fiir 3 und ¢ = 0.001 furr Js aus. Diese Vorgaben ent-
sprechen unseres Erachtens einer relativ unbedeutsamen Anderung der Arbeitslosen-
zahlen in den Austragungsstadten nach der WM um [—1%, 1%] vom Basiswert vor der
WM und bzw. einer partiellen Anderung in ihren Wachstumsraten im Wertebereich von
ca. [—60,60] Ab-/Neuanmeldungen pro Monat. Die Teststatistik fiir J; betragt = = 0.333
und bzw. z = —1flir ds. Unsere Tests wiirden jeweils zur ,,Beibehaltung“ der Nullhypothe-
se fihren, also letztlich dazu, dass man unbedeutsame Effekte nicht fiir die gewahlten
Vorgaben fiir ¢ statistisch belegen kann.
Lediglich im Fall

b3 € [<0.1,0.1] bzw. & € [—0.01,0.01]

konnten wir die Nullhypothese ablehnen, wobei die Irrtumswahrscheinlichkeit ca. 5%
betragen wurde. Dementsprechend misste man allerdings die Aussage fir vertret-
bar halten, dass eine Anderung der Arbeitslosenzahlen im Wertebereich [—10%, 10%]
und eine Anderung in ihren Wachstumsraten im Wertebereich von ca. [-600, 600] Ab-
/Neuanmeldungen pro Monat unbedeutsam sind. Leider ist es bei strenger Sichtweise so,
dass man die Intervallgrenzen vor Anwendung des Tests festlegen muss. Unsere Ausfih-

rungen sind daher so zu lesen, als ware das vorab geschehen und hatte dann die jeweilige

2¢ (z) bezeichnet den Wert der Standard-Normalverteilung N (0, 1) an der Stelle z.
BAuch in den Modellen 2 und 3 mit einer niedrigen Konditionszahl konnten die Nullhypothesen nicht
abgelehnt werden.
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Testentscheidung erbracht. Wie eingangs bereits erwahnt wurde, stellen Aquivalenztests
hohe Anforderungen an Daten und Design einer Studie. Diese sind in 6konometrischen
Arbeiten haufig nicht erfullt.

Die Gutefunktionen der vier Tests kdnnen den Abbildungen 5 bis 8 entnommen werden.

6 Fazit

In der Studie von Hagn and Maennig (2009) konnte kein statistisch signifikanter Beschaf-
tigungseffekt fur die Austragungsorte der WM nachgewiesen werden. Die im Zentrum
des Interesses stehenden Hypothesen ; = 0 und ds = 0 konnten nicht mit einer der lb-
lichen Irrtumswahrscheinlichkeiten abgelehnt werden. Eine mogliche Ursache fur dieses
Ergebnis ist die in dem untersuchten Datensatz vorliegende FM. Tatsachlich bestehen
hohe Korrelationen zwischen den Regressorvariablen im Modell (1). Einschlagige MaR-
zahlen zur Diagnose der FM wie Varianzinflationsfaktoren, Konditionsindizes und Vari-
anzanteile weisen hohe Werte auf, welche die in der Literatur empfohlenen Grenzwerte
teilweise erheblich tberschreiten.

Die FM kann Folge einer Fehlspezifikation des Modells sein, z. B. durch Wahl einer fal-
schen funktionalen Form oder durch ungeschickte Setzung von Scheinvariablen. Ande-
rerseits kann die FM zu Fehlspezifikation fiihren, wenn man aus dem urspriinglichen Mo-
dell relevante Variable enfernt.

Wir haben daher vorsichtig zwei neue Modelle mit besser konditionierter Regressorma-
trix konstruiert. Ein Beschaftigungseffekt der interessierenden Scheinvariablen ds und ds
konnte allerdings weiterhin nicht statistisch nachgewiesen werden.

Von der FM sind nicht zwingend alle Parameterschatzungen und korrespondierende
Tests betroffen. So weisen die Tabellen 2, 3.2 und 3.2 durchaus signifikante Resulta-
te aus, die jedoch andere exogene Variable betreffen. Fur die benutzten zweiseitigen
B,

Tests ist das GroRRenverhaltnis zwischen Schatzwert und empirischer Standardab-
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Abbildung 5: Die Gutefunktion fir den Aquivalenztest mit den Hypothesen H, : d3 ¢
[—0.01,0.01] vs. H:d5 € [—0.01,0.01]
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Abbildung 6: Die Gutefunktion fir den Aquivalenztest mit den Hypothesen H, : g ¢
[—0.001,0.001] vs. Hj : 8¢ € [—0.001,0.001]
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Abbildung 7: Die Giitefunktion fiir den Aquivalenztest mit den Hypothesen Hy : §3 ¢
[—0.1,0.1] vs. Hj:65€[—0.1,0.1]
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Abbildung 8: Die Gutefunktion fur den Aquivalenztest mit den Hypothesen H, : g ¢
[—0.01,0.01] vs. H:dg € [—0.01,0.01]
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weichung o5 entscheidend. In beide GroRen gehen die unbeobachtbaren StérgroRen
u;, ¢ = 1,...,nT ein, so dass neben dem Parametervektor 5 und der Regressormatrix Z
auch die jeweilige Realisation des Storvektors u das Testergebnis beeinflusst. Unter Stan-

dardannahmen kann man zeigen, dass fur die Varianz von B, die folgende Beziehung gilt:

~ 1
Var [68] =0l —
VLU
mit % als Varianz der StérgroBen u;,i = 1,...,nT und 0.0, als Residuenquadratsum-

me einer KQ-Regression des s-ten Regressors z; auf die librigen Regressoren. Mit Z_; als

Regressormatrix ohne den Regressor z; ist

’ -1 ’
T, = (InT 7., (Z,SZ_S> Zs> 2.

1

Schatzt man o2 mit der empirischen Varianz 52 = w'uausdem Gesamtmodell, erhalt

nT—k
man die empirische Varianz des KQ-Schatzers B,
1,1
Var [68] = 0'2,\/,\ .
ViU

Ist 0.0, relativ zu 52 klein, so ist die FM als Ursache fiir eine groRe Varianz von 35 plausi-
bel. Wir haben auf derartige Berechnungen verzichtet, da die Varianzinflationsfaktoren
fiir 55 und g unauffalligsind (vgl. Tabelle 3.1) und die Analyse bei Verletzung der Standard-
annahmen schwieriger wird. Die Ursachen fur eine Nichtablehnung der Nullhypothesen
konnten auch in betragsmaRig zu kleinen Schatzwerten fiir 93 und & liegen.

Statt dessen haben wir uns auf das Konzept der Gutefunktion konzentriert. Aufgrund des
Datensatzes konnten die Gutefunktionen der Signifikanztests zu J; = 0 bzw. § = 0 sehr
flach verlaufen.

Mit Hilfe von Simulationen haben wir diese Gltefunktionen unter Berlicksichtigung von

Heteroskedastizitat und Autokorrelationen in den Daten empirisch approximiert. Der
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uber den relevanten Wertebereich tatsachlich eher flache Verlauf der empirischen Gu-
tefunktionen in den Abbildungen 1 bis 4 weist auf eine niedrige Trennscharfe der ent-
sprechenden Tests hin. Daher kdnnen 6konomisch relevante Beschaftigungseffekte im
Modell (1) mit Hilfe der betrachteten statistischen Tests nicht aufgedeckt werden. Man
beachte, dass es nurdarum geht, den Fall §3 # 0 bzw. ds # 0 zu belegen! Selbst ein starker
Ruickgang in der Arbeitslosigkeit in den WM-Austragungsstadten von 6% bis 7% wirde
jedoch nach unseren Rechnungen in 50% aller Falle nicht erkannt werden.

Statistisch signifikante Ergebnisse wiirden Aquivalenztests unter den vereinfachenden
Voraussetzungen des Standardmodells ergeben, wenn man vorab die Alternativhypothe-
sen

03 € [—0.1,0.1] undbzw. & € [—0.01,0.01].

und eine Irrtumswahrscheinlichkeit von ca. 5% festgelegt hatte.

Auf den ersten Blick scheinen diese beiden Wertebereiche unbedeutsam, da sie nahe bei
Null liegen. Es handelt sich hier aber um die partiellen Effekte auf die endogene GréRe y;,
derlogarithmierten Arbeitslosenzahlen. Die partiellen Effekte auf die nicht logarithmierte
Anzahlvon Arbeitslosen scheinen jedoch sehr wohl bedeutsam zu sein. Der Wertebereich
flr d; entspricht einer Schwankung der Anzahl von Arbeitslosen in den Austragungsorten
nach der WM im Wertebereich [-10%, 10%] vom Basiswert vor der WM.
Wahrenddessen gibt das Intervall fiir 6 an, dass die Anzahl der Arbeitslosen in den Aus-
tragungsorten nach der WM im besten Fall monatlich um 1% vom Basiswert vor der WM
sinkt oder hochstens in jedem Monat um 1% vom Basiswert steigt. Wenn wir das in abso-
luten Zahlen ausdriicken, so bedeutet die linke Intervallgrenze fur &5, dass durchschnitt-
lich jeweils ca. 600 Arbeitslosen weniger nach der WM in den Austragungsstadten mo-
natlich erfasst werden. Die rechte Intervallgrenze bedeutet, dass sich die Anzahl der Ar-
beitslosen in den Austragungsstadten jeweils um ca. 600 Arbeitslosen pro Monat nach

der WM erhoht.
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Insgesamt ist festzustellen, dass die insignifikanten Testresultate im Modell von Hagn
and Maennig (2009) auf einem Datensatz beruhen, bei dem die Gitefunktion der tra-
ditionellen zweiseitigen Signifikanz-Tests jeweils sehr flach verlauft. Daher wurden nur
betragsmalRig erhebliche Beschaftigungseffekte mit den Tests entdeckt werden kénnen.
Solche Effekte sind 6konomisch gesehen von vornherein nicht realisierbar.

In den beispielhaft diskutierten Aquivalenztests schlagt sich diese Datenlage dahinge-
hend nieder, dass man noch relativ groRe Beschaftigungseffekte als irrelevant einstufen
muss, um zu einem signifikanten Testresultat zu kommen.

Zusammenfassend kommen wir zu folgendem Resultat: Anhand der zur Verfligung ste-
henden Daten kdnnen wir im Rahmen der analysierten 6konometrischen Modelle keine
Beschaftigungseffekte der WM 2006 (gemessen durch die Modellparameter 43 und &)
statistisch nachweisen. Die Gute der Tests ist vermutlich zu gering, um auch bei 6kono-
misch unplausibel starken Effekten zu der Testentscheidung é; # 0 bzw. ds # 0 mit ver-
tretbar hoher Wahrscheinlichkeit zu gelangen. Es ist auch aus denselben Griinden nicht
moglich, geringfiigige (positive oder negative) Beschaftigungseffekte statistisch zu bele-
gen. Die sogenannten Aquivalenztests stellen héhere Anforderungen an Daten und De-

sign der Studie.

7 Kritischer Ausblick

Die von uns benutzten Schranken zur Auswertung der FM-MaRzahlen sind Richtwerte,
die aus vergangenen Studien oder mit Hilfe von Simulationen abgeleitet wurden. Bspw.
haben Belsley et al. (1980) im Rahmen einer Simulationsstudie ausgehend von 6kono-
mischen Datensatzen gezeigt, dass Konditionsindizes hoher als 20 bis 30 Indikatoren
fir ausgepragte lineare Abhangigkeiten zwischen den Regressorvariablen sein konnen.
Diese Schranken sind jedoch datenabhangig und konnen daher nicht zwingend auf an-

dere Datensatze angewendet werden. Die von uns aufgedeckten hohen Werte der FM-
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Mafzahlen sind ein erster Hinweis, dass das geschatzte Modell (1) bzgl. der interessie-
renden Variablen von FM betroffen sein kdnnte.

Dariiber hinaus zeigen Chatterjee and Hadi (1988), dass das Bild der Konditioniertheit ei-
ner Regressormatrix durch den Einfluss von Ausreiern, den sogenannten ,,collinearity-
influential points®, verzerrt werden kann. Dadurch ist es moglich, dass ein Datensatz
mit nahezu linearen Abhangigkeiten zwischen den Regressorvariablen unproblematisch
erscheint, also eine sehr niedrige Konditionszahl aufweist, oder dass ein unproblema-
tischer Datensatz als fast multikollinear eingestuft wird, also eine hohe Konditionszahl
hat. Daher ware eine sorgfaltige Untersuchung der Regressormatrix im Modell (1), Beob-
achtung fur Beobachtung, sinnvoll, um zu priifen, ob die Konditionszahlen durch Ausrei-
Rerin den Regressoren stark beeinflusst werden. Allerdings ist das Problem der Ausreil3er
mindestens so vielschichtig wie die FM, da auch die endogene Variable davon betroffen
sein kann und sich AusreiBer auf Schatzwerte, Testergebnisse auswirken konnen. Es gibt
hierzu Prognosetests auf das Vorliegen von AusreiRern, die man auch als Fehlspezifikati-
onstests deuten kann.

Wirwollen abschlieBend einige Schwierigkeiten aufzeigen, die vor allem dann entstehen,
wenn die Daten nicht kontrolliert unter wiederholbaren und gleichen oder ahnlichen Ver-
suchsbedingungen gewonnen werden konnen, aber dennoch das Instrumentarium der
frequentistisch ausgerichteten Statistik bemuiht wird. Einige Ideen zur Abmilderung die-
ses Konflikts stehen am Ende dieses Ausblicks.

Man sollte hier hervorheben, dass die am Computer mit Simulationsrechnungen repli-
zierten Datensatze kunstliche Variationen des Ausgangsmodells widerspiegeln und nicht
mit realen Datensatzen, die wiederholt unter kontrollierten Versuchsbedingungen ge-
wonnen werden, identifiziert werden konnen. Dieser bekannte Einwand wird in der an-
gewandten Okonometrie hdufig mangels alternativer Moglichkeiten ignoriert. Eine un-
mittelbare Folge ist der Ublicherweise stattfindende und oft empfohlene Ansatz, durch

multiples Schatzen und Testen mogliche Fehlspezifikationen des Modells aufzudecken
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und ggf. zu beseitigen bzw. deren Auswirkungen auf die Gute der Schatz- und Testver-
fahren zu dokumentieren.

Das vielfache ,Herumdoktern“ am Modell hat den Nachteil, dass die vorgegebenen
Irrtums- oder Vertrauenswahrscheinlichkeiten haufig nicht mehr eingehalten werden
konnen. Zwar gibt es in der theoretischen Statistik und Okonometrie respektable An-
satze, dieser Problematik besser gerecht zu werden, bspw. bei FM durch Verwendung
verzerrter Schatzfunktionen in Gestalt der verallgemeinerten Ridge-Schatzer und durch
Anwendung von Bonferroni-Ungleichungen beim Testen.

Wahrend Ridge-Schatzer bei FM zum Teil dramatische Verbesserungen der Schatzgenau-
igkeit erbringen, bleibt das Grundproblem des multiplen Testens bestehen. Mochte man
ein Signifikanzniveau in Hohe von « einhalten, so ist z.B. das Signifikanzniveau fur die
einzelnen Tests nach der einfachen Bonferroni-Ungleichungin Hohe von -, m = Anzahl
der Tests, anzusetzen. Dann steigt jedoch die Wahrscheinlichkeit fiir den Fehler 2. Art und
somit tendenziell die Anzahl insignifikanter Testergebnisse. Mochte man z.B. fiir die ge-
maR Tabelle 2 gegebenen t-Tests ein Signifikanzniveau in Hohe von a = 0.05 erreichen,
so misste man die Irrtumswahrscheinlichkeit fiir jeden einzelnen Test auf ,a = 0.0035
festlegen.

Die vielen Hurden, die man bei Anwendung frequentistisch begriindeter Schatz- und
Testverfahren zu liberwinden hat, konnten (zumindest teilweise) entfallen, wenn man
Modelle betrachtet, die ohne stochastische Voraussetzungen auskommen.

Im Abschnitt 3 wurde bereits in Kurznotation auf den relativen quadratischen Fehler

(RQF) des KQ-Schatzers im Rahmen des Modells (2) hingewiesen:

. 20 20y — B) (272 2y —
RQF (F.u) - (z2)" 7y B?}/l(t( ) Z'y— D)
TAVAARIA)

u'u

mit w # 0. Hierbei sind y und Z beobachtbar, nicht jedoch der gesuchte Parametervek-
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tor $ und der Vektor der StorgrofRen u. Der RQF (3, u) misst den quadrierten Abstand
zwischen dem KQ-Schatzwert B(y) und dem gesuchten g in Relation zur fehlerverursa-
chenden StorgroRe u.

Fir den maximal moglichen RQF, also im schlechtesten Fall, erhalt man

~ IOAVAVARIAY
maxRQF (B.u) = max——=7
— Ao (Z(Z’Z)_2 Z’>
= A ((Z’Z)_1>
- 1
 dmin (22)

Diese Formel zeigt die unmittelbare Verknlpfung zwischen dem Grad der FM - gemessen
durch Amin (Z'Z) - und dem groBtmoglichen RQF auf.

Die theoretische Motivation fiir die Verwendung des RQF als Gutemal liegt jedoch in
dem folgenden bemerkenswerten Resultat:

Sei b mity — b (y) eine beliebige Schatzfunktion fiir 3 im Modell (2). Dann ist

SUpRQF (b,u) > ———
SUpRQE (bu) 2 37

d.h.,, m ist eine untere Schranke fiir den maximalen RQF, die von keinem Schatzer
unterboten werden kann, aber von der KQ-Schatzfunktion angenommen wird, 3 mini-
miert also den maximalen RQF in der Klasse aller Schatzer fiir 5 (Arnold and Stahlecker,
2011, 2010).

Es ist zu erwahnen, dass sich je nach Definition des Zahlers und des Nenners des RQF
andere Schatzer als optimal erweisen und man nicht nur auf den Parametervektor g ins-

gesamt abstellen kann, sondern auf einzelne Komponenten, beliebige Linearkombinatio-

nen a'/5 mit gegebenem Vektor a und auf vieles mehr, z.B. auch auf Prognoseprobleme

“Fiir Z'u = 0 wire der Zahler des RQF Null, also 3 (y) = 5.
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(Arnold and Stahlecker, 2002). Es lassen sich vor allem die bei FM bedeutsamen Ridge-
Schatzer theoretisch begriinden (Gruber, 1990).

Fur den Anwender wichtig konnte der folgende Aspekt sein. Man kann mit Hilfe des RQF
Kriterien der Modellwahl entwickeln und auf Tauglichkeit Gberprifen, zumal man ja nur
algebraisch vorgeht und nicht an stochastische Konzepte gebunden ist. Instruktiv mag

hier der folgende Vergleich sein. Es gilt fiir beliebiges a € R*:

max <a/ (B— ﬁ)> —d (Z'2) " a (11)

u£0 u'u

ohne stochastische Annahmen fiir ein Modell der Form (2) und
~ 2
B|(«(5-5))] =0 @2 a 12)

sofern die stochastischen Standardannahmen gelten. Formel (11) liefert den relativen
quadratischen Schatzfehler des Schatzers a’Bim unglinstigsten Fall. Nach Formel (12) be-
notigt man einen Schatzwert fir die unbekannte Varianz o2 der StérgroRen sowie die
Gultigkeit der stochastischen Annahmen, um den mittleren quadratischen Fehler, also
die Varianz des dann unverzerrten Schatzers a'j, naherungsweise zu bestimmen (vgl.

Weimann (2014), Abschnitte 1und 6.3.1).
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Tabelle 7:Konditionsindizes und Varianzanteile fir das Modell (1). Aus Griinden der Ubersichtlichkeit haben wir auf die Darstellung der
Varianzanteile fuir die 11 monatsspezifischen Scheinvariablen verzichtet.

Varianzanteile

Dimension Eigenwert Konditionsindex 1 T9 T3 T4 Ts T T T3 dy da ds dy ds de
1 7.814 1.000 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0
2 2.647 1.718 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0.01 0.02 0.01 0.01 0.02
3 1.611 2.202 0 0 0 0 0 0 0 0 003 002 O 002 002 O
4 1.013 2777 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0
5 1.001 2.795 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0
6 1.000 2.795 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0
7 1.000 2.795 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0
8 1.000 2.795 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0
9 1.000 2.795 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0
10 1.000 2.795 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0
N 1.000 2.795 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0
12 1.000 2.795 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0
13 0.980 2.824 0 0 0 0 0 0 002 O 0.01 O 0.01 O 0 0.01
14 0.882 2.977 0 0 0 0 0 0 032 O 0.01 0.01 001 O 0.01 0.02
15 0.772 3.181 0 0 004 O 0 0 026 O 0.02 0.01 0.02 0.01 0.01 0.02
16 0.465 4100 0 0 091 O 0 0 0 0 0 0 0 0 0 0
17 0.202 6.215 0 0 0 0.07 0.02 0.01 0.09 005 0.01 O 0 0.02 001 O
18 0.198 6.279 0 0 0 002 O 0 0.01 039 010 O 0.01 0.07 0.05 0.02
19 0.143 7380 0 0 0 0 0 0 0 0.07 O 0.24 031 0.01 018 0.30
20 0.079 9.936 0 0 0 0 0 0 0 024 044 002 O 0.55 0.08 0.02
21 0.075 10.215 0 0 0 0.01 0.01 0.01 O 010 OmMm 0.08 012 012 013 0.20
22 0.059 1.484 0 0 0 0 0 0 0 014 Om 061 051 018 050 0.38
23 0.052 12.308 0 0 0 0 0.20 020 0.27 O 0.01 O 0 0 0 0
24 0.007 33.749 0.01 011 0.01 040 048 037 001 O on o 0 0 0 0
25 0.001 121.086 099 0.89 0.03 050 029 040 O 0 0.04 O 0 0 0 0
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Abbildung 9: Die Residuen fiir die Stadte Aachen, Augsburg, Berlin, Bielefeld, Bochum, Bonn, Bottrop, Braunschweig, Bremen
und Bremerhaven
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Tabelle 8: Die Schatzungen fir die an die Residuendifferenzen angepassten
AR[1]-Modelle. (Signifikanzniveau: ***=0.001, **=0.01, *=0.05, .=0.1)
i ﬁz 8@ P-Wert i Z)\Z Eﬁi P-Wert
1 0.2889 0.091 0.002 ** 36 0.2742 0.091 0.003 **
2 01362 0.094 0148 37 0.3035 0.093  0.001***
3 0.2043 0.094 0.03* 38 0.0369 0.096 07
4 0.2318 0.093 0.012* 39 0.2619 0.092  0.004**
5 -0.0167 0.095 0.861 40 0.2715 0.091 0.003 **
6 0.2018 0.094 0.031* 41 -0.0321 0.095 0735
7 03077 0.09 0.001 *** 42 0.2458 0.093 0.008**
8 0.2658 0.092  0.004** 43 0.3597 0.088 0***
9 01753 0.094 0.061. 44 0.2173 0.093 0.019*
10 0.0077 0.095 0.935 45 0.2525 0.092 0.006**
n 0.2608 0.092 0.005* 46 0.2868 0.092 0.002**
12 0.1607 0.094 0.086. 47 0.2906 0.091 0.001 ***
13 0.3358 0.09 o™ 48 0.0733 0.096 0.444
14 0.165 0.094 0.081. 49 0.4024 0.088 0***
15 0.2905 0.091 0.001 *** 50 0.161 0.095 0.221
16 0.2662 0.092 0.004** 51 0.281 0.092 0.002*
17 0.288 0.091 0.002 ** 52 0.1188 0.095 0.209
18 0.3588 0.088 0*** 53 0.1273 0.094 0.178
19 0.026 0.095 0.785 54 0.4133 0.087 0**
20 0.3757 0.088 0™ 55 0.1747 0.095 0.066.
21 0.1485 0.094 0Mm6 56 0.2499 0.092 0.007**
22 0.3924 0.088 0** 57 0.0258 0.095 0.786
23 0.0104 0.095 0913 58 0.0254 0.095 0.789
24 0.358 0.089 0™ 59 0.4158 0.087 0™
25 0.2269 0.093 0.014* 60 0.2767 0.091 0.002 **
26 0.3612 0.089 0** 61 0.1793 0.093  0.055.
27 0.4214 0.086 0™ 62 0.1028 0.095 0.28
28 0.1639 0.094 0.081. 63 0.1992 0.094 0.034*
29 -0.0946 0.095 0317 64 0.2219 0.093 0.017*
30 -0.0012 0.095 0.99 65 0.045 0.095 0.636
31 0.4027 0.088 0** 66 0.4447 0.087 0**
32 0.0817 0.095 039 67 0.3498 0089 0**
33 0.3719 0.088 0** 68 0.3257 0.09 0™
34 0.4523 0.085 0*** 69 -0.0027 0.095 0.977
35 0.4035 0.089 O0** 70 0.165 0.094 0.079.
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Tabelle 9: Kritische Werte «,, fiir den Aquivalenztest

A a=015 a=01 a=005 a=001
0.1 0.1901 01263 0.0630 0.0126
0.3 0.1978 01314  0.0656  0.0131
0.5 0.2142 0.1424  0.0710 0.0142
1.0 03100 0.2066 0.1033 0.0207
20 09699 0.7360 0.4252 0.0922
3.0 19636 1.7184  1.3552 0.6780
4.0 29636 27184  2.3551 1.6736
50 3.9636 3.7184  3.3551 2.6736
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