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1. Einleitung

Im Gegensatz zn:- herkommlichen Summen-Aggregaten lassen sich zinsgewichtete
Geldmengen unter recht ailgemeinen Annahmen aus dem Optimierungskalkiil eines
repriisentativen Wirtschaftssubjekts ableiten, Eine Notenbank ist jedoch nicht nur an
der theoretischen Fundierung von Geldmengenaggregaien interessiert, Weiter ist u.a,
die empirische Frage bedeutsam, ob sich die Nachfrage nach zinsgewichteten Geld-
mengen besser erkliren 148t als die nach herkommlichen Geldmengen und ob die
Funktionen fiir zinsgewichtete Aggregate stabiler sind.

Um diese Fragen fiir Deutschland zu beantworten, werden — nachdem ein Uberblick
iiber die Theorie und Berechnungsweise zinsgewichteter Geldmengenaggregate
gegeben worden ist (Abschnitt 2) — jene Skonometrischen Methoden erliutert, mit
deren Hilfe sich die Koeffizienten von Geldnachfragefunktionen schétzén lassen (Ab-
schnitt 3). In Abschnitt 4 werden die Moglichkeiten diskutiert, Geldmengen fiir
unterschiedliche Aggregationsverfahren zu berechnen und die Bestimmungsgriinde der
Geldnachfrage zu quantifizieren. Anschliefend werden Geldnachfragefunktionen in
Form von Fehlerkorrekturmodellen geschitzt. Dabei wird unter anderem gepriift, ob -
die Wihrungsunion mit der ehemaligen DDR Strukturbriiche verursacht hat. Mit Hilfe
von Schocksimulationen wird untersucht, wie die unterschiedlichen Geldmengen-
aggregate kurz- und langfristig auf Anderungen der Zinsen und des Transaktionsvolu-
mens reagieren (Abschnitt 5). Im sechsten Abschnitt werden die Ergebnisse der Arbeit
zusammengefaBt und SchluBfolgerungen fiir die Geldpolitik gezogen.

2. Zinsgewichtete Geldmengenaggregate — ein Uberblick!

Das von der Bundesbank gesteuerte Geldmengenaggregat M3 wird durch Addition
verschiedener Geldmengenkomponenten berechnet, Dabei wird implizit volikommene
Substitutionalitit zwischen den Summanden angenommen. Dariiber hinaus wird un-
terstellt, eine DM Bargeld leiste dieselben Liquiditiitsdienste wie beispielsweise eine
DM Termineinlagen. Treffen diese restriktiven Annahmen empirisch nicht zu — wo-
fiir einiges spricht —, so intemalisiert das Summenaggregat nicht die Umschichtungen
zwischen den Komponenten des Aggregats, die die insgesamt geleisteten Liquiditiits-
dienste unberiihrt lassen und somit reine Substitutionseffekte sind. Summenaggregate

1 Theorie und empirische Bestimmung zinsgewichteter Geldmengenaggregate werden ausfiihrlich
‘dargestellt in Xridmer [1994a].



wiren dann nicht geeignet, die von ihren Komponenten ausgehenden Liquidititsdien-
ste korrekt zu messen,2

Im folgenden ist das Problem zu 16sen, Zahlungsmittel, die im allgemeinen in unter-
schiedlichem Mafle Liquidititsdienste leisten und somit keine vollkommenen Substi-
tute sein diirften, zu einer Grofle zusammenzufassen. Im Fall von Haushalten bietet die
mikrodkonomische Theorie als Aggregat den von unterschiedlichen Zahlungsmitteln
ausgehenden Nutzen an3; als Aggregationsfunktionen dienen folgende rekursiv-sepa-
rable Nutzenfunktionen [Serletis, 1991, S. 37/38]:

1 U, = U( L2+1.nML2+2.:""'ML3.ﬂUz)
Q@ U, =Uy(Myy, My My, U,)
@ U,=0,M,, My, M)
firl=1,..,LI,.. 12, ..,L3.

Die durch den tiefergestellten Laufindex /=1, ..., LI gekennzeichneten aominalen
Zahlungsmittel sind im Bundesbank-Summenaggregat SM14 enthalten, LI+1, ..., L2
bezeichnet jene Zahlungsmittel, die iiber SM/ hinaus in das offizielle Summénaggre-
gat SM2 eéingehen; L2+1, ..., L3 steht fiir die zusitzlich in SM3 enthaltenen Gelder.
Die Definitionen folgen dem Ziel, Aggregate zu berechnen, die sich von den offiziel-
len Summenaggregaten nur durch die Art der Aggregation unterscheiden und somit
vergleichbar sind.

Die Nutzenfunktionen entsprechen folgenden Zahlﬁngsmittelaggregaﬂonsfunktionen:
@) XMi=U

() XM2=U,

2 Vgl. zur Kritik an Summenaggregaten etwa Bamett, Fisher, Serletis [1992]. Auch die Deutsche
Bundesbank untersucht die Bedeutung zinsgewichteter Geldmengenaggregate. Vgl. Todter [1994}
und lssmg, Todter, Herrmann, Reimers [1993].

3 Die Analyse 148t sich problemios auf Untemehmen ibertragen. Zusitzlich zu Nutzenfunktionen
betrachtel man dann Produktionsfunktionen von Unternchmen.

Der gebriuchlicheren Abkiirzung, etwa MJ, ist der Buchstabe S vorangestellt, um dic Art der .
Aggregation, néimlich Summation, zu kennzeichnen,



6 XM3=U,

Der Buchstabe X steht fiir das noch zu spezifizierende Aggregationsverfahren, M be-
deutet nominale Geldmenge, die Zahl dahinter gibt an, mit welchem der drei offiziel-
len Summenaggregaten das jeweilige Aggregat vergleichbar ist (Aggregationsniveau).
Um die spezifizierten Nutzenfunktionen maximieren zu konnen, benétigt man die mit
der Nutzung einer nominalen Zahlungsmitteleinheit M}, verbundener Kosten. Diese
hat Barnett {1978, S. 148} aus einer intertemporalen Budgétrestriktion ‘heraus be-
stimmt:

wobei R; die Rendite einer nicht-monetiren Anlageform und r; ; die Eigenverzinsung
des Zahlungsmittels My ; ist. Die Nutzungskosten Pj, spiegeln jenen abdiskontierten
Ertrag wider, der dem Wirtschaftssubjekt zugeflossen wiire, wenn anstelle des niedrig
verzinsten [-ten Zahlungsmittels mit R; verzinste Anlagen gehalten worden wiren. -

Um Geldmengenaggregate zu bestimmen, unterstellt man im folgenden fiir die Aggre-
- gationsfunktionen bestimmte Funktionaiformen und leitet mit Hilfe eines Optimie-
rungskalkiils — die Wirtschaftssubjekte stellen ihr Zahlungsmittelportfolio so zusam-
men, daf sie mit gegebenen Zahlungsmittelnutzungsausgaben ein maglichst hohes
Nutzenniveau erreichen — Gleichungen zur Skonometrischen Bestimmung ihrer
Parameter ab. Die Schitzwerte bzw. das Gewichtungsschema zur Berechnung der
Geldmengenaggregate sind somit im Zeitablauf konstant.

Zunéchst unterstellt man — exemplarisch fiir das Aggregationsnivean1 — eine linear-
homogene Cobb-Douglas-Funktion

L1 Lt
®)  cMm,) =[] M, mit Y o =1,

I=1 =1

Die Zuwachsrate von CM1 entspricht der mit oy gewichteten Zuwachsraten der einzel-
nen Zahlungsmittel. Der Exponent oy LBt sich als Anteil W) ; der Ausgaben fiir das /-
te Zahlungsmittel an den gesamten Zahlungsmittelausgaben bestimmen. Jedoch diirf-
ten die empirisch beobachteten Werte der Ausgabenanteile zufillig um den Betrag der
Storvariablen u; von o abweichen,



9 W,=o+u.
Der Koeffizient oy 148t sich schitzen [vgl. Todter, 1994, S. 330].

Ein weiterer funktionaler Geldmengenindex wird berechnet, wenn man fiir XM/ eine
linear-homogene Funktion mit konstanten Substitutionselastizititen unterstellt:

8
(10) CESMIM [Za, ,,] .

Mit Hilfe des Nutzenmaximierungskalkiils lassen sich fiir /=2, ..., L1 folgende Margi-
nalbedingungen ableiten:

M, 1 B 1 o
o i) -n() 7

Wird diese deterministische Bezichung von einer Storvariablen iiberlagert und schitzt
man die Parameter der Beziehung, so lassen sich f und — falls man oj auf Eins nor-
miert — oy bestimmen.6

Als Alternative zur Schitzung von Aggregationsfunktionen kann man die Index-Zah-
len-Theorie heranziehen. Ein mikrodkonomischer Mengenindex setzt — auf Geld-
mengen angewendet — die Zahlungsmittelaggregate zweier Perioden miteinander ins
Verhiltnis:

XIV; (M)

(12) @, =m

wobei M} bzw. Mg der Zahlungsmittelvektor der Periode 1 bzw. O ist.

Es gibt eine Vielzahl ad-hoc definierter Mengenindizes. Im folgenden werden nur ex-
akie Mengenindizes betrachtet. Ein Mengenindex ist exakt beziiglich einer Aggrega-
tionsfunktion XM1(M), wenn er aus letzterer mit Hilfe eines Optimierungskalkiils ab-

S Strebt B gegen Null, so crgibt sich eine Substitutionselastizitit von Eins, wie sie die Cobb-
Douglas-Funktion aufweist. Die CES-Funktion enthilt die Cobb-Douglas-Funktion als Spezialfati
und ist damit allgemeiner.

6 Chetty [1969] hat einen dhnlichen Schétzansatz abgeleitet.



leitbar ist. Ist ein Mengenindex exakt, so kann man mit dessen Hilfe Verinderungsra-
ten eines Mengenaggregats berechnen, ohne die Parameter der zugehdrigen Aggrega-
tionsfunktion bestimmen zu miissen. Um flexibel zu sein, sollte die Aggregations-
funktion eine lokale Approximation zweiter Ordnung an eine beliebige zweifach stetig
differenzierbare Funktion sein. Ein beziiglich einer ﬂcxxblcn Aggregauonsfunknon
exakter Index heiBt superlativisch [Diewert, 1976, S. 116/7].

Ein Beispiel fiir einen superlativischen Index ist der Torngvist- Geldmengemndex
[T6mqvist, 1936, S. 28]: :

Ll ey
(13) ™}, =TM1,, H[Mt.: / M”‘_‘]’i[w" WIH],

5 =1 y

le Pll

ZM.', B,

mit W,, =

<
h

Die Zuwachsrate von TM1 ist ein mit den in den beiden Perioden durchschnittlich zu
beobachtenden Ausgabenanteilen gewichietes Mittel der Zuwachsraten der einzelnen
Zahlungsmittel. Im Gegensatz dazu werden beim Cobb-Douglas-Geldmengenindex die
Zuwachsraten der einzelnen Zahlungsmittel mit geschiitzten und somit im Zeitablauf
konstanten Ausgabenanteilen gewichtet.

Ein weiterer superlativischer Index ist der Fisher-Index, der ein geometrisches Mittel
aus einem Laspeyres- und einem Paasche-Index ist: » N k

. Ll 2
(2 ) [ZP,,,M,,,)
(14) FM), =FM1,_| >~ . )
(2 P{,l—lMl,t-I) (ZPIJMI,!—I)
-\ =1 .

i=]

3. Okonometrische Methoden zur Schiitzung einer Geldnachfrage-
funktion

Ziel dieser Arbeit ist es, die Parameter einer Geldnachfragefunktion zu bestimmen.
Betrachtet man hierzu nur die Geldnachfragefunktion und verwendet die Methode der
kleinsten Quadrate, so fiihrt dies nur dann zu unverzerrten Schidtzwerten, wenn die er-



klirenden Variablen der Geldnachfragefunktion exogen sind. Wird dagegen beispiels-
weise der Zins als erkliirende Variable der Geldnachfrage durch ein Gleichgewicht von
angebotenem und nachgefragtem Geld erklirt und ist er somit endogen, so bilden
Geldnachfrage, Geldangebot und die Gleichgewichtsbedingung ein simultanes Glei-
chungssystem. Li8t sich dieses so umformen, daB die endogenen Variablen jeweils
nur von modellexogenen Variablen abhdngen (Bildung der reduzierten Form des
simultanen Gleichungssystems) bzw. ist das simultane Gleichungssystem identifiziert,
dann lassen sich fiir die Koeffizienten des simultanen Gleichungssystems unverzerrte
Schitzwerte bestimmen.

Mochte man — der iiberwiegenden Zahl der Studien zur Geldnachfrage folgend — auf
die Schitzung eines Simultanmodells vcrzichteﬁ, so ist die Annahme zu treffen, die
erklirenden Variablen der Geldnachfrage seien exogen. Dies bedeutet insbesonders,
daB die Notenbank ihre Zinsen exogen setzt und das Geldangebot somit vollkommen
zinselastisch ist {Goldfeld, Sichel, S. 342 f.]. Fir Deutschland scheint diese Annahme
vertretbar, da die Bundesbank in erster Linie die Geldmarktzinsen und nicht die
Geldbasis steuert.” Trotzdem sollte man sich bei der Schitzung einzelner Geldnach-
fragefunktionen immer bewubt sein, daB8 grundsitzlich die Gefahr besteht, wegen des
Nichtberiicksichtigens von Simultanititen verzerrte Schitzwerte zu erhalten.

3.1. Spezifikation der Geldnachfrage in Niveaus

Eine Geldnachfragefunktion erklirt die von den Wirtschaftssubjekten gewiinschte
reale Geldhaltung (LXMLR*). Andert sich diese auf Grund eines exogenen Schocks
und ist das Geldangebot vollkommen elastisch, so diirften die Wirtschaftssubjekte ihre
tatséchliche reale Geldhaltung (LXMLR) dann nicht sofort der gewiinschten anpassen,
wenn dies Kosten verursacht. Dabei kann es sich beispielsweise um bei der Umschich-
tung des Vermégens anfallende Kosten handeln oder um die Zeit, die ein Individaum
bendtigt, um zu einer Bank zu gehen. Die Anpassungskosten konnen beispielsweise
durch eine quadratische Funktion beschrieben werden:

(15) K, =a[LXMLR,-LXMLR .}

7 Vgl dazu die Beschmiimng des Geldangebotsprozesses in Deutschiand bei Krimer [1994c,
S.6f). . -



Andererseits ‘verursacht ein Abweichen der tatsiichlichen von der gewunschten
Geldhaltung ebenfalls Kosten: B

.

(16) K, =a,[LXMLR ~LXMLR ]

Ein Wirtschaftssubjekt halte nun die Menge an realen Zahlungsnuttclbestanden, dle
die Gesamtkosten

(17) K=K, +K,

minimiert. Die Bedingung erster Ordnung fiir ein Minimum lautet:

-

K

AXMLR, 20,[LXMLR ,~1XMLR |} - 20,[LXMLR } - LXMLR | =0

(18)

& (o, +a,) LXMLR, =0, LXMLR _, +0,,LXMLR ;.

Teilt man beide Seiten durch o, + o, und subtrahiert LXMLR, ,, so erhilt man [Laidlér,‘
1993, 5. 121 f.}:

(19) LXMLR,-LXMIR =

[LXMLR - LXMIR _].

1H6,

Die obigen Gleichungen definieren ein partielles Anpassungsmodell. Dieses zeichnet
sich durch ein zweistufiges Maximieren aus. Zun4chst wird in Abhingigkeit von den
exogenen Variablen das langfristig gewiinschte Niveau der realen Kassenhaltung be-
stimmt. Anschliefend wird entschieden, wie die tatsichliche Kassenhaltung kurzfristig
der gewiinschten angepaBt wird® [Hansen, 1993, S. 128]. Angenommen in der Aus-
gangssituation stimme die gewiinschte mit der tatsichlichen Kassenhaltung iiberein.
Steigt nun in der folgenden Periode die gewiinschte Kassenhaltung um einen bestimm-

ten Betrag, so wird die tatsdchliche Kassenhaltung nur um den Bruchteil er--

1 2
hoht. Verharrt die gewiinschte Kassenhaltung auf dem erhohten Niveau, so wird die

8 Vgl. Hansen [1993, S, 128]. Chow-{1966, S. 112 f.] weist ausdricklich darauf hin, daB die im
Rahmen der Geldnachfrage verwendeten Anpassungshypothesen urspriinglich verwendet wurden,
um die Nachfrage nach dauerhaften Konsumgiitern zu erkliren. Die Ubertragung des Ansatzes auf
den monetiren Bereich rechifertigt er damit, daB Geld Zahlungsmitteldienste leiste und somit ein
dauerhaftes Konsumgut sei.



Differenz zwischen tatsiichlicher und gewiinschter Kassenhaltung schrittweise abge-
baut.

Q,

Setzt man ¥ = und bezeichne X die exogene Variable und X die gewiinschte

1 2
reale Kassenhaltung, so gilt fiir:

-

(20) LXMLR, ~LXMLR _ =7(BX,~LXMLR )
& LXMLR , =X, +(1-y)LXMLR .

Die Geldnachfrage durch exogene Variable der laufenden Periode und eine verzogerte
Endogene zu erkliiren, enspricht einer — vor allem in dlteren Studien — hiufig ge-
wihlten Spezifikation-Schitzt man die Parameter der in NiveaugroBen formulierten
Gleichung mit Hilfe der Methode der kleinsten Quadrate, so zeigt sich in der Regel
Autokorrelation. Um dennoch asymptotisch effiziente Schitzwerte zu erhalten, wird
hiufig das Cochrane-Orcuit-Verfahren angewendet [Goldfeld, Sichel, 1990, S. 302,
326].9

Datiert man Gleichung (20) um eine Periode zuriick und setzt diesen Ausdruck fiir
LXMLR,  ¢in, so erhilt man durch sukzessives Einsetzen eine geometrische Lag-Ver- -
teilung: —y '

‘ )
(1) LXMLR, =18, +(1~7) 76X, +(1-7)’ LXMLR,,

. i

= 713%(1—7)‘ X,

i=0

Diese Lag-Verteilung unterstellt, daB die Gewichte, mit denen die exogenen Variablen
die endogene Variable beeinflussen, einer geometrischen Reihe folgend im Zeitablauf
abnehmen.

% Die Geldnachfragefunktion wird ausgehend von einer Hypothese {iber die Anpassung der tatséch--
lichen realen an die gewiinschte reale Kassenhaltung abgeleitet (reale Anpassungshypothese).
Eine andere Moglichkeit, ein Gleichgewicht zwischen gewiinschter und tatsdchlicher Kassenhal-
tung herzustellen, besteht darin, Hypothesen etwa iiber dic Anpassung der exogenen Variablen zu

* treffen.



3.2. Spezifikation der Geldnachfrage durch Fehlerkorrekturmodelle

Die auf Gleichung (20) basierende Spezifikation in Niveaus wurde mit dem Aufkom-
men der Methoden der Kointegrationsanalyse in den 80er Jahren durch Fehlerkorrek-
turmodelle verdringt. Die Vertreter dieses Ansatzes haben gezeigt, daB Regressions-
analysen zwischen nicht-stationdren Niveau-Variablen auch dann ein hohes Bestimmt-
heitsmaB und signifikante Werte der t-Statistik aufweisen, wenn zwischen ihnen keine
Langfristbeziehung besteht. Dieses Phidnomen bezeichnet man als "spurioixs,regres-
sion” [Maddala, 1992, S. 588]. Bevor die Ergebnisse von zwischen nicht-stationiren
Variablen durchgefiihrien Regressionen interpretiert werden, ist zu iiberpriifen, ob
zwischen ihnen eine Langfn'stbgziehung besteht.

Zwischen mehreren Variablen, die nach einmaliger Differenzenbildung stationir und
damit integriert vom Grade eins sind, besteht eine Langfristbeziehung bzw. sie sind
kointegriert, wenn eine Linearkombination von ihnen stationdr ist [Engle, Granger,
1987, S. 253]. Im Fall der realen Geldnachfrage (LXMLR) und der exogenen Variablen
(X) muB also ein Skalar B, der sogenannte Kointegrationsparameter, existieren, so daB
(22) Z,=LXMLR,-pX, y;
stationdr ist. Die Niveaus kointegrierter Variablen kénnen sich also nicht beliebig weit
voneinander entfernen, zwischen ihnen besteht ein langfristig stabiler Zusammenhang.
Deshalb lassen sich kointegrierte Variablen als sogenanntes Fehlerkorrekturmodell
darstetlen. 10 Dieses wiederum 148t sich im bivariaten Fall ableiten aus einier rationalen
Lag-Verteilung [Jorgenson, 1966, S. 138]

@3) [1-BL-w=b L= —b L] LXMLR =[aL +- +a L +-+a,L’] X,
wobei L ein Lag-Operator ist, der eine Variable um i Perioden zuriickdatiert:
@) LX=X_.

Rationale Lag-Verteilungen konnen beliebige Lag-Verteilungen hinreichend genau
approximieren, indem p und ¢ groB genug gewihit werden. Lag-Verteilungen, deren

10 Ein Beweis fiir das sogenannie Granger-Repréisentationstheorem findet sich bei Engle, Granger
[1987,S.257 1]
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Koeffizienten einer arithmetischen oder: geometrischen Reihe folgen, besitzen diese
Eigenschaft nicht [Jorgenson, 1966, S. 136].

Setzt man den Lag-Operator gleich Eins, so ergibt sich folgende Gleichgewichts-
losung: . .

P
Sa .
(25) LXMLR,=—=-—.X, =X, =LXMLR],

1-35,

i=1

Die Unterstellung rationaler Lagmodelle bedeutet Skonomisch, daB sich die reale
Geldnachfrage, ausgeldst durch eine Verinderung von X, wegen Anpassungskosten
nur schrittweise dem gewiinschten Wert anpaBt. Fisr p=¢=2 wird im folgenden ge-
zeigt, daB sich das rationale Lag-Modell in der Weise reparametrisicren 14Bt, da8 die
implizite Gleichgewichtslosung explizit auftritt (Hansen, 1993, S. 133 £,

Erweitert man

(26) LXMLR =b LXMLR _, +b, LXMLR , +a, X, +a, X,
um b, LXMLR, ; und azx,_l,, so ergibt sich |

(27) LXMLR,=(b +b,) LXMLR _, +(a,+a,) X, ,

- bZ(LXMLR -1 —-LXMLR 1-2) - az(Xt—l ’X:—z)

bzw. nach Bildung erster Differenzen
(28) AJLXMLR,=(b+b, 1) LXMLR _, +(a +a,) X, -b,ALXMLR _ - a,AX,,.
Setzt man
. a+ta
29y —4—2-=§,
( ) 1_ bl —_ bz ﬂ

so erhélt man:
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(30) ALXMLR, = (bx +by— 1) [LXMLR 17 ﬁXl-l] -bALXMLR  —aAX, ;.

“Allgemein ergibt sich ' -

. -1 .
(31) ALXMLR,=(b,—1)LXMLR _, +3,X,, qu ALXMLR ,_ }:a AX,
j=1

bzw. bei Ausklammerung des Kointegrationsparameters 3

- 1 -
(32 ALXMLR, =(b, -1)[LXMLR _, - BX,_]- ibjAlLXMLR Za A x,,,
) j=1 ” )

j=1

Der Term in eckigen Klammern stellt die in der Vorperiode verzeichnete Abweichung
der Variablen LXMLR von ihrem gleichgewichtigen Wert fX dar. Dieser Fehler wird
im Zeitablauf abgebaut, falls sich im Fall eines Fehlers mit negativem Vorzeichen
LXMLR erhiht. Die Linearkombination LXMLR-BX ist somit stationir, und LXMLR
und X werden als kointegriert bezeichnet [Engle, Granger, 1987, 8. 253]. '

Die Ableitung des Fehlerkorrekturmodells macht deutlich, da die Schitzung des
Niveaus der Geldnachfrage auf Basis der partiellen Anpassungshypothese und di_e
Schitzung der ersten Differenz der Geldnachfrage im Rahmen von Fehlerkorrektur-
modellen dkonomisch auf dieselbe Begriindung zuriickzufithren ist, nimlich auf die
wegen der Existenz von Anpassungskosten verzogerte Anpassung von tatsichlichen
GrdBen an gewiinschte. ‘

Es gibt verschiedene Moglichkeiten, die Koeffizienten von Fehlerkorrekturmodellen
okonometrisch zu schdtzen. Allen Schitzverfahren ist gemein, daf mit Hilfe von
Stationarititstests zunichst iiberpriift werden muB, ob die im Fehlerkorrekturmodell
verwendeten Niveauvariablen integriert vom gleichen Grade sind. Ist dies der Fall, so
kann man zundchst dem zweistufigen Vorgehen von Engle und Granger [1987,
S. 260--264] folgend die Koeffizienten der in Niveaus formulierten Langfristbeziehung

(33) " LXMLR, = X, +Z,
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mit der Methode der kieinsten Quadrate schitzen. Erweist sich das Residuum Z; bzw.
der Fehlerkorrekturterm einem Augmented Dickey-Fuller-Test zufolge als stationir, so
paBt sich LXMLR im Zeitablauf X an und die beiden Zeitreihen sind kointegriert. Dann
kann man den um eine Periode verzogerten Fehlerkorrekturterm zur Erkldrung der Zu-
wachsrate der endogenen Variablen heranziehen:

- q-1 _ p-1
(34) ALXMIR, =(5,-1)Z_ - Y. b; A, LXMLR,_, - 3.3, A X, .
Jj=1

P

Die Schitzung des Fehlerkorrekturmodells erdffnet die Moglichkeit, Kremers et al.
[1992] folgend dadurch auf Kointegration zu testen, daB man die Signifikanz des
Koeffizienten des Fehlerkorrekturterms uiberpriift. Die Autoren zeigen, da8 ein solcher
Kointegrationstest im Gegensatz zu den oben erwihnten Stationaritiitstests des Fehler-
korrekturterms nicht die Giiltigkeit der sogenannten "Common-factor"-Restriktion
erfordert und somit eine hshere Giite aufweist.

Die Koeffizienten des Fehlerkomekturmodells lassen sich auch einstufig bestimmen.
Dazu schitzt man eine Gleichung (31) entsprechende Spezifikation. Den Kointegra-
tionsparameter erhilt man, indem man den Koeffizienten der verzégerten exogenen
Variablen durch den der endogenen Variablen dividiert.

Nachdem erklirt worden ist, wie die Koeffizienten der Variablen eines Fehlerkorrek-
turmodells geschiitzt werden konnen, ist die Frage offen, mit welcher z)eitlichen Verzo-
gerung die Zuwachsraten in den Schitzansatz aufgenommen -werden sollen. Um das
Problem der dynamischen Spezifikation zu l6sen, propagieren die Vertreter des
Kointegrationsansatzes die general-to-simple-Methode: Zuniichst wird e¢in Modell
geschitzt, in das — zusitzlich zum Fehlerkorrekturtermn — die Zuwachsraten der
endogenen und der exogenen Variablen der zuriickliegenden fiinf Quartale eingehen.
Dieses Modell wird vereinfacht, indem schrittweise die Variablen, die keinen signifi-
kanten Erklidrungsbeitrag liefern, eliminiert werden [Gilbert, 1286, S. 287 £.]. Als In-
formationskriterium wird der Final Prediction Error (FPE) verwendet [Judge et al.,
1985, S. 243 {.]. Vorteil der gewiihlten Spezifikationsmethode ist, daB kein bestimmter
Anpassungsverlauf vorgegeben werden muBll, sondern im Wege der statistischen
Analyse derjenige ermittelt wird, der die tatsdchlichen Daten am besten beschreibt.

11 gej Verwendung der partiellen Anpassungshypothese wird beispielsweise unterstellt, die Koeffi-
zicnten der verzOgerten exogenen Variablen seien Elemente einer geometrischen Reihe. Vgl. S. 8.
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3.3. Spezifikationstests

Typisch fiir neuere Gkonometrische Arbeiten ist, daB alle dem Regressionsmodell zu-
grundeliegenden Annahmen iberpriift werden. Im Gegensatz zu dlteren Arbeiten, in
denen oft nur t-Werte der erklirenden Variablen und eine Statistik zom Test auf Resi-
duen-Autokorrelation erster Ordnung angegeben werden, zeichnen sich neuere Arbei-
ten durch eine vergleichsweise hohe Zahl durchgefiihrter Spezifikationstests aus.!2

3.3.1. Testauf Unkorreliertheit der Residuen

Eine der Annahmen des linearen Regressionsmodells besagt, daB die Storvariablen u
nicht miteinander korreliert sind: .

3%5) Eluu,)=0 fir,i# j, wobeii=1---,T

j=4L---T
J
Ist dies nicht der Fall, dann sind die mit Hilfe der Methode der kleinsten Quadrate
berechneten Schitzwerte fiir die Koeffizienten des Regressionsmodells sowohl fiir.
endliche als auch fiir unendliche Stichprobenumfinge ineffizient. AuBerdem ist die
geschitzte Varianz-Kovarianz-Matrix der Storvariablen verzerrt und inkonsistent; die
auf sie basierenden Tests, wie etwa der t- oder F-Test auf die Signifikanz des Erkli-
rungsbeitrags exogener Variablen, sind nicht anwendbar.,

In dlteren Arbeiten wird die Giiltigkeit der obigen Annahme iiblicherweise mit Hilfe
eines von Durbin und Watson [1951] vorgeschlagenen Tests iiberpriift. Sind verzoger--
te endogene Variablen im Schitzansatz enthalten, neigt er jedoch dazu, Autokorrela-
tion zu hiufig abzulehnen. Dies gilt nicht fiir den Lagrange-Multiplikator-Test nach
Breusch [1978] und Godfrey [1978]. Ist Y dic endogene und X die exogene Variable,
so lautet die Nullhypothese des Tests, dal die Storvariablen (u;) des Regressions-
modells

(36) Y, =pfX +u,

einem ProzeB weiBen Rauschens folgen. Alternativhypothese ist, die Storvariable
werde erzeugt durch einen autoregressiven Prozef der Ordnung p

12 Hendry {1993, S. 27], ein bekannter Vertreter neucrer Skonometrischer Methodcn formuliert tref
fend: "The three golden rules of econometrics are test, test and test”.
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BT w=phhtpU et pu

oder einen moving-average Prozef gleicher Ordnung : )
(38) u=Ee +&e,++E e,

wabei &, ein ProzeB weiBien Rauschens ist.

Um eine Teststatistik abzuleiten, werden zunichst die Parameter von Gleichung (36)
— man unterstellt also die Giiltigkeit der Nullhypothese — geschitzt. AnschlieBend
wird das Residuum #, benutzt, um die Parameter des folgenden Ansatzes

(39) =X, +p b+t Pl , .

zu schitzen. Bei Giiltigkeit der Nullhypothese

(40) p‘=..._—_pp=0
. oo o J

folgt die Teststatistik

41) AC(p)=T-R N

einer Chi-Quadrat- Verteilung mit p—Freiheifsgraden, wobei T die Anzahl der Beobach-
tungen und R? das BestimmtheitsmaB der geschitzten Testgleichung (39) ist.

Der Vorteil des Tests besteht darin, daB die Alternativhypothese fiir die Storvariablen

vergleichsweise allgemeine Prozesse zulit [Maddala, 1992, 5. 250 £.

3.3.2. Test auf Homoskedastizitit

Eine weitere Annahme des Regressionsmodells ist, dafl die Varianz der Stdrvariablen
im Zeitablauf konstant ist: ‘

42) == =t=-=u,
wobei t=1,..., T. Dies bezeichnet man als Homoskedastizitiit. Ist diese Annahme nicht

erfiillt, so twreten die gleichen Probleme wie im Fall miteinander korrelicrtér Stor-
variablen auf. In der Arbeit mit makroGkonomischen Zeitreihen beobachtet man je-
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doch hiufig, dafl die Varianz der Residuen von Informationen der Vergangenheit ab-
hingt und somit nicht konstant ist. Dies gilt beispielsweise fiir das Modell ...

-~

@) Y,=¢

Qobei

(44) h=a,+0,¥? und
45y Var(g)=1.

Die bedingte Varianz der Storvariablen wird berechnet als
i

@6) Var(elt,)=a,+o Y7,

Im Gegé’nsatz zur unbedingten hiingt die bedingte Varianz vom Wert der verzégerten
endogenen Variablen ab. Die bedingte Varianz ist somit autokorreliert, die Residuen-
sind heteroskedastisch. Engle [1982, S. 988] bezeichnet dies als "autoregressive con-
ditional heteroscedasticity” (ARCH). Der Vorteil dieses Konzepts von Heteroskedasti-
zitit liegt vor allem darin, daB keine exogenen Variablen spezifiziert werden miissen,
deren Werte moglicherweise die Varianz der Storvariablen beeinflussen.

Im folgenden wird ein Lagrange-Multiplikator-Test vorgestellt, dessen Nulthypothese
Homoskedastizitiit und dessen Alternativhypothese das Vorliegen eines ARCH-Pro-
zesses ist. Zundchst schitzt man — dhnlich dem Breusch-Godfrey Lagrange-Multipli-
katortest — bei Giiltigkeit der Nullhypothese die Parameter des Modells, dessen Stor-
variablen untersucht werden sollen. Mit Hilfe der Residuen werden in einem zweiten
Schritt die Parameter der Gleichung

@n & =p+pa,

geschitzt. Um die Nullhypothese
(48) ﬂz =0

zu teste?, bildet man die Teststatistik

(49 ARCH ()=T-R?,
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wobei T die Anzahl der Beobachtungen und R2? das BestimmtheitsmaB der geschiitzten
Testgleichung (47) ist. Bei Giiltigkeit der Nullhypothese folgt ARCH(1) einer Chi-
Quadrat-Verteilung mit dem Freiheitsgrad 1.13

Liegt Heteroskedastizitdt vor, ist die nach der Methode der kleinsten Quadrate
geschitzte Varianz-Kovarianz Matrix der Storvariablen verzerrt und inkonsistent.
White [1980] hat ein Verfahren entwickelt, mit dessen Hilfe trotz Heteroskedastizitiit
eine unverzerrte und konsistente Varianz-Kovarianz-Matrix geschidtzt werden kann.
Weichen die Elemente dieser Matrix signifikant von denen der nach der KQ-Methode
geschitzten Matrix ab, ist Heteroskedastizitit vorhanden [White, 1980, S. 822]. Im
folgenden wird die Konstruktion einer Statistik erliutert, die dies testet.

Zunichst werden ‘nach.der Methode der kleinsten Quadrate die Residuen (u,) des
Regressionsmodells bestimmt. Sind ¥ eine endogene und Xy, X5, ... X exogene
Variablen, so wird in

‘ k&
(50) B =ag+Y, Y 0, X, X, +§

i=] =i
getestet, ob die Bedingung

5 o=, = =0y,,, =0

erfiillt ist. Ist R2 das BestimmtheitsmaB der Testgleichung (50) und T die Anzahl der
Beobachtungcn, so folgt die Teststatistik

(52) WHITE =T -R*

bei Giiltigkeit der Nullhypothese einer Chi-Quadrat-Verteilung, wobei der Freiheits-
grad der Anzahl der Regressoren (ohne Konstante o) in Gleichung (50) entspricht.
Enthilt das zu untersuchende Regressionsmodell eine Konstante, gilt also X, = 1,
dann enthiilt die Testgleichung (50) eine iiberfliissige Konstante. Um die Parameter
nach der Methode der Kleinsten Quadrate berechnen zu kbnnen, ist eine Konstante zu
eliminieren und der Freiheitsgrad um eins zu reduzieren [White, 1980, S. 824 f]. Man

13 vgl. Engle (1982, S. 1000]. Beriicksichtigt man in Gleichung (47) allgemein um eine bis p Perio-
den verzdgerte quadrierte Residuen, so spricht man von einem ARCH-Proze8 der Ordmmg p.
Die Teststatistik ist dann chi-quadrat-verteilt mit p Freiheitsgraden.



schitzt im Fall von vier erklirenden Variablen, wobei die erste eine Konstante ist, also
folgende Testgleichung:

n e
(53) W =ay+o X, +0; Xy, +0 X, +0t, X2, +05 X2, +og X, +
0 Xy, Xy, 40 X, X, +0, X, X, +E,.

Das Beispiel macht deutlich, daB die erklirenden Variablen nur dann in linearer Form
in die Testgleichung eingehen, falls eine der erklirenden Variablen eine Konstante ist.
Ist dagegen im Regressionsmodell keine Konstante vorgesehen, dann werden in der
Testgleichung nur die quadrierten exogenen Variablen sowie ihre Kreuzprodukte be-
riicksichtigt.
!

Vorteil des Heteroskedastizititstests ist nach White [1980, S. 826], da die Art der
Heteroskedastizitit beispielsweise im Gegensatz zum Test von Goldfeld und Quandt
[1965] nicht spezifiziert werden muB. Deshalb hat der Test eine hohe Giite gegeniiber
allen Formen von Heteroskedastizitat. Problematisch ist hingegen, daB bei einer Zu-
nahme der Anzahl k der Regressoren die Anzahl der Freiheitsgrade schnell sinkt. In
der Testgleichung (53) werden die Regressoren, ihre Quadrate sowie.die Anzahl aller
aus den Regressoren gebildeten Zweier-Kombinationen berticksichtigt. Bei k& Regres-

1

"—("Zil Variablen (inkl. Kon-
stante o) zu beriicksichtigen. Ist beispielsweise k=17, so besitzt die Téstgleichung 28
Regressoren, ' '

soren (inkl. Konstante) sind in der Testgleichung somit

3.3.3. Test auf Normalverteilung der Residuen

Um mit Hilfe der Methode der kleinsten Quadrate effiziente und asymptotisch effi-
ziente Schitzwerte abzuleiten, ist es nicht erforderlich, daB die Stérvariable normal-
verteilt ist. Allerdings setzen dies die meisten Tests voraus. Beispielsweise ist der t-
Test, daB der EinfluB einer exogenen Variablen gegen Null gesichert ist, ungiltig,
wenn die Storvariable nicht normalverteilt ist. Deshalb ist diese Hypothese zu testen.

Ein hiufig verwendeter Normalititstest ist von Bera und Jarque [1981] entwickelt
worden. Ist eine Storvariable normalverteilt, dann giit fiir die dritten und vierten

Momente:

54 u=Ee]=0
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(55) u,=E[e’]=30", wobei o” =E[e?].
Daraus folgt, daB die Schiefe einer normalverteilten Storvariablen

(56) S=-2

0.3

gleich 0 und die Wolbung (Kurtosis)

u
57 K =o_—‘§

gleich 3 ist. Bera und Jarque [1981, S. 6] schlagen die Berechnung der Teststatistik

A 3~ 2
58) BI=T|>+ (-3)
6 ’24

vor, wobei sich die Schiitzwerte fiir die Schiefe und Wolbung folgendermafien berech-
nen: ' :

(59) S' = =1 .

und

(60) K=-—=tis.

Bei Giiltigkeit der Nullhypothese, die Schiefe der Residuen-Verteilung sei gleich O
und die Wolbung gleich 3, folgt die Teststatistik einer Chi-Quadrat-Verteilung mit
zwei Freiheitsgraden.
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3.3.4. Test auf Strukturkonstanz

Zusiitzlich zu den bereits diskutierten Annahmen setzt das Regressionsmodéll voraus,
daB dessen Koeffizienten im Zeitablauf konstant sind. Um dies zu iiberpriifen, werden
in der vorliegenden Arbeit zunichst Tests auf Kointegration verwendet: Sind mehrere
Zeitreihen miteinander kointegriert, dann besteht zwischen ihnen eine langfristig
stabile Beziehung [Hansen, 1993, S. 134]. Ein Test auf Kointegration 1Bt sich also als
Test auf Stabilitit interpretieren. Wird das Residuum der Langfristbeziehung zur
Erkldrung der Verinderung einer Variablen herangezogen, wird also ein Fehlerkorrek-
turmodell im Sinne von Granger [1987, S. 260 ff.] zweistufig geschitzt, so kann man
die Stabilitit der Parameter der dynamischen Gleichung anhand weiterer Tests unter-
suchen.

Ausgangspunkt der> Definition von Strukturkonstanz im Sinne.von Chow [1960,
S. 595} ist ein Aufspalten des T Perioden umfassenden Gesamtzeitraums in zwei Teil-
perioden mit 71 bzw. 72 = 7-T! Beobachtungen. Fiir ¢ =1, ..., T! (erste Teilperiode)
lassen sich die Daten beschreiben durch SR

(61) Yx = ﬁl1+ﬁzl,X2,r+B31 X3,( +"'+ﬁk] X“-Hlll,

wobei k die Anzahl der erklirenden Variablen (inkl. Konstante) ist und die hochge: ~" -
stellte Ziffer die Teilperiode bezeichnet. Fiir t = T1+1, ..., T gilt

62) Y, =B +B X, +B Xy, +-+ B X, +if.

Strukturkonstanz ist gegeben, wenn

ﬁll 'ﬂlz
@ |B]-|"
g) \8:

gilt. Die zusammengesetzte Nullhypothese des Chow-Tests lautet also, daB sich die &
Koeffizienten in zwei Teilperioden nicht unterscheiden.l4 Zu beachten ist, daB
innerhalb der Teilperioden Parameterkonstanz unterstelit ist. Chows Definition zufolge
konnen sich Strukturbriiche also nur zwischen zwei Teilperioden ereignen. Diese Defi-

14 pg handelt sich also um k Restriktionen.
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nition trigt nicht der Moglichkeit Rechnung, daB sich Koeffizienten itber mehrere auf-
einanderfolgende Perioden hinweg verindern.

Um empirisch auf Strukturkonstanz zu testen, wird zuniichst das in Frage stehende
Modell mit Hilfe der Daten des gesamten Zeitraums geschiitzt und die Summe der
quadrierten Residuen (SQR) berechnet. AnschlieBend wird der Schiitzzeitraum an der
Stelle, wo ein Strukturbruch vermutet wird, aufgespalten und die Parameter des
Modells jeweils fiir die beiden Teilperioden geschiitzt. Dabei ist T1 (T2) die Anzahl der
Beobachtungen der ersten (zweiten) Teilperiode und SQR! (SOR?) die fiir die erste
(zweite) Teilperiode gebildete Summe der quadrierten Residuen. Aus den berechneten
Grifien wier die Teststatistik

i (SOR-SOR' - SOR?)/k
(64) CHO.W\ ~ (sor'+sQR})T' + 77 -2k}

gebildet, wobei & die Anzahl der erkliirenden Variablen (inkl. Konstante) ist. Im Zghler
steht die Differenz der Abweichungsquadrate des bedingten Modells (kein Struktur-
bruch) und des unbedingten Modells (Strukturbruch zwischen den beiden Teilperio-
den) dividiert durch die Anzahl der Restriktionen. Im Nenner findet sich die Abwei-
chungsquadratsumme des unbedingten Modells dividiert durch die Anzahl der Frei-
heitsgrade dieses Modells. Bei Giiltigkeit der Nullhypothese folgt die Teststatistik
einer F-Verteilung mit den Freiheitsgraden k und (TL4+T2-2k) [Chow, 1960, S. 598].

Interpretieren 1dft sich der Test folgendermaBen: Liegt ein Strukturbruch vor und
schiitzt man mit Hilfe aller Beobachtungen die Koeffizienten des Regressionsmodells,
so diirfte das geschiitzte Modell die Daten verhdltnismifig schlecht beschreiben, SOR
ist also groB. Wird dagegen die Information iiber den Strukturbruch ausgenutzt und
werden die Koeffizienten fiir die beiden Teilperioden getrennt geschitzt, so ist die
Summe der quadrierten Residuen SQR1 + SQR? kleiner als SOR. Der Zihler der Test-
statistik und damit die Teststatistik selbst sind also griBer als O.

Der Chow-Splittest kann nicht durchgefithrt werden, wenn in einer der beiden Teil-
perioden nicht geniigend Beobachtungen vorhanden sind, um die Parameter des
Modells zu schitzen. Dieses Problem wird relevant, wenn in der Nihe des Beginns
oder des Endes einer Schitzperiode auf Strukturkonstanz getestet werden soll. In sol-
chen Fillen verwendet man anstelle des Chow-Splittests iiblicherweise den Chow-
Forecasttest. Zunichst werden die Koeffizienten der Regressionsgleichung mit Hilfe
aller T Beobachtungen geschitzt und die Summe der quadrierten Residuen (SOR) ge-
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bildet. AnschlieBend wird das Modell fiir die S Perioden bis zum unterstellten Struk--
turbruch geschitzt und wiederum die Abweichungsquadratsumme (SQRS) berechnet.
Die Teststatistik

(sor - sgr®)/(T~5)

CHowl"oreca.rr =
) SORJ(S—4)

folgt einer F-Verteilung mit den Freiheitsgraden 7-S und S-k [Gollnick, Thiel, 1980,
S.122-124). Interpretieren 4Bt sich die Teststatistik 4hnlich wie die des Chow-
Splittests: Liegt ein Strukturbruch vor, ist SQR gréBer als SORS und die Teststatistik
ist groBer als Null.

Den beiden Versionen des Chow-Tests ist gemein, dal die Hypothese, zu einem be-.
stimmten Zeltpunkt habe sich ein Strukturbruch ereignet, vorgegeben und damit oko-v _
nomisch bcgrundet werden mufl. Die Tests verlieren rasch an Giite, wenn der unter-
stelite Strukturbruch nicht mit dem "wahren" Strukturbruch tibereinstimmt. Im folgen-
den werden Tests auf Strukturkonstanz vorgestellt, zu deren Durchfiihmng der Zeit-
punkt fiir cinen moglichen Strukturbruch nicht vorgegeben werden mus8.

Der sogenannte Cusum-Test basiert auf der Berechnung rekursiver Residuen. Bei T
Beobachtungen und k& erklirenden Variablen werden zunichst mit Hilfe der ersten k
Beobachtungen die & Kocffizienten des Regressionsmodells geschitzt. AnschlieBend
wird die Zahl der Beobachtungen um 1 erhoht und erneut der Vektor der Regressions-
koeffizienten berechnet. Das Verfahren wird fortgesetzt, bis alle T Beobachtungen
verwendet sind. Dadurch erhilt man T+1-k Schitzungen fiir den Koeffizientenvektor.
Mit Hilfe der fiir jede Periode 1 = £,..., T geschitzten Koeffizienten wird die abhiingige
Variable der jeweils kommenden Periode berechnet. Den sich bei dieser Ein-Perioden-
Prognose ergebende Schiitzfehler bezeichnet man, nachdem er skaliert worden ist, als
rekursives Residuum. Dieses wird im folgenden formal definiert. Die ¢ x k Matrix

1 X, X, - X,
- X, X - X
66) X = 22 32 k2
1 Xz_n Xa,: Xk,t xk

enthilt in jeder Spalte fiir die Periode 1 bis ¢ die Werte ciner der k erkldrenden
Variablen. Die erste Spalte steht fiir die Konstante. Der Vektor
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67 ¥, =[%.%, Y]

stellt die Werte der zu erkliirenden Variablen von Periode 1 bis ¢ dar. Der Vektor

~

©) h=(X X)X

><I

'_
l

fir 1=k, T

enthilt die nach der Methode der kleinsten Quadrate mit Hilfe der bis zum Zeitpunkt ¢
verfiigbaren Daten berechneten Schitzwerte der Regressionskoeffizienten.15 Der auf
Basis von f,_, ermittelte Einperiodenprognosefehler ist: -

(69) € = Yn —Xt ﬁt—-ls
wobei der Vektor X, fiir die Periode ¢ die Werte der k erklirenden Vanablcn bemhaltet
Der Standardfehler des Prognosefehlers berechnet sich als

A o V1
(70 o= \/1 +X«(X:-1 X\:—l) X,
Der mit dem Standardfehler normalisierte Prognosefehler

Y X [;tl
VX (EL X)X,

an w,= , t=k+1,---, T

bezeichnet man als rekursives Residuum [Brown, Durbin, Evans, 1975, S.151].
Andemn sich in einem bestimmten Zeitpunkt ¢ die Koeffizienten des Regressions-
modells, so wird w, vergleichsweise groB sein, da zur Schitzung der Koeffizienten nur
Daten der ersten #-1 Perioden eingehen, die Information iiber den Strukturbruch also
nicht ausgenutzt wird. Anhand der Zeitreihe der rekursiven Residuen 148t sich somit
ein visueller Eindruck von der Stabilitit der Koeffizienten gewinnen. Um dariiber hin-
aus die Hypothese der Parameterkonstanz testen zu konnen, schiagen Brown, Durbin
und Evans [1975, S. 153] die Berechnung der Teststatistik

]
(72) CUSUM, -1 yow

J=k+l

15 B, wird mit 0 Freiheitsgraden berechnet.



23

fiir £ = k+1,...,T vor, wobei & die mit Hilfe aller 7 Beobachtungen geschitzte Stan-
dardabweichung

;_ [SOR
(73) o= Tk

3

ist. Nullhypothese des Tests ist
04 B=B==B=8

Im Unterschied zu Chow wird also nicht nur die Verinderung der Regresstonskoeffi-
zienten zwischen zwei Teilperioden betrachtet. Insofern basiert der Cusum-Test auf
einer umfassenderen Definition von Strukturkonstanz. Die Nullhypothese der Struktur-
konstanz wird abgelehnt, wenn die Teststatistik in mindestens einem Zeitpunkt die
kritischen M}Ig'r_tq e

o 2a(t-k)
ZE M= 1) g fT—F + — o
(75 Z (a —— )

iiber- bzw. unterschreitet. In Abhiingigkeit von der marginalen hnumswahrsc;heihiich—
keit schlagen Brown, Durbin und Evans [1975, S. 154] folgende Werte fiir den Koeffi-
zienten a vor.

a=1,143fiir 1 vH
a=0,948 fiir 5vH
- a = 0,850 fiir 10 vH.

Der Cusum-Test ist vor allem dazu geeignet, Veriinderungen der Regressionskoeffi-
zienten aufzudecken, die systematischer Natur sind. Schwanken dic Werte der Koeffi-
zienten dagegen eher zufillig, so ist der Cusum of Squares Test eine niitzliche Ergiin-
zung des Cusum-Tests. Im Gegensatz zum Cusum-Test gehen in diesen die rekursiven
Residuen quadriert ein:

]
2w
(76) CUSUMSQ, =& —

2w

=kt



fiir ¢ = k+1,...,T. Gilt Strukturkonstanz, so 14t s1ch zeigen, daf} die Teststaustlk einen
Erwartungswert von (2-k)/(T-k) besitzt. Dies legt nahe, ’

a7y ZEHC v e 4 (- k)/(T k)

als kritische Ober- bzw. Untergrenze zu verwenden {Brown, Durbin, Evans, 1975,
S. 154]. Werte fiir ¢, konnen der Tabelle 1 bei Durbin {1969, S. 4] entnommen wer- -
den. o

3.4. Simulationéﬁ

Unter einer Simulation versteht man die Losung eines simultanen Mehrgleichungs-
modells [Pindyck, Rubinfeld, 1991, S. 332]. Dieses besteht im Fail von zweistufig ge-
schitzten Fehlerkorrekturmodellen aus jeweils einer Gleichung fiir Langfrist- und die
Kurzfristbéziehung. Solien anstelle der tatsichlichen bzw. historischen Werte fiir die
verzogerten Zuwachsraten bzw. Niveaus der endogenen Variablen die simulierten ver-
wendet werden (dynamische Simulation), benttigt man zusétzlich eine Definitionsglei-
chung, mit deren Hilf¢ aus der Verinderung der endogenen Variablen das Niveau
dieser Variablen berechnet wird.

Um fiir das Niveau und die Zuwachsrate der endogenen Variablen sowie fiir den Feh-

lerkorrekturterm eine Zeitreihe zu berechnen, sind Werte fiir die exogenen Variablen
sowie fiir fiir die Koeffizienten des simultanen Gleichungssystemis vorzugeben. Im
Fall einer dynamischen Simulation bendtigt man zusitzlich einige historische Be-
obachtungen der endogenen Variablen als Startwerte.16 Werden fiir die exogenen
Variablen die historischen Werte verwendet, so handelt es swh um eine’ sogcnannte-,
historische dynamische Simulation. ' -

Um die Ergebnisse einer historischen Simulation ()2) mit den tatsachlichén Werten .
(X) zu vergleichen, wird zunichst der mittlere absolute Prognosefehier ™

(78) MAP =%§I‘X, ——)Z’,l

16 1m Okonometrie-Programm TSP (Version 4.2. B) wird das Gleichungssystem mit Hilfe des
SIML-Befehls geldst, der eine Variante der Methode von Newton vetrwendet.



berechnet.

Neben dem MAP wird hiufig die Wurzel aus dem mittleren quadratischen Prognose-
fehler ("root mean squared error”)

2
(79) RMSE =

~

g(xr’i)

e T

angegeben. Der Wert des MAP ist nie hoher als der des RMSE, da in dem erstgenann-
ten MaB ausgeprigte Prognosefehler nicht stirker gewichtet werden.

Der Ausdruck unter dem Wurzelzeichen des RMSE LBt sich folgendermaBen umfor-
men: '

~

(86) : i (X, - }21 )2 = l i{(f(r - Xt~l ) - (Xz - Xt—l )]2

f T T3

13-4,

+=1

wobei P, die prognostizierte und A, die tatsichliche Anderung der Variablen ist. Weiter .
gilt nach Theil {1966, S. 29 {.]:

. T . 2
@) =Y(P-A) =(P-A) +(s,~s5,) +2(1-)s,s,, wobei

Der erste Summand der Zerlegungsgleichung ist gleich 0, wenn die prognostizierte
und tatsiichliche Veréinderung im Durchschnitt tibereinstimmen. Ist er uhgleich__o, 50
werden die Verdnderungen systematisch iiber- oder unterschiiszt, die Pro'gnose ist dann
verzerrt ("bias"). Der zweite Summand nimmt den Wert 0 an, wenn die Standardab-
weichung der prognostizierten Verinderung mit der der tatsiichlichen iibereinstimmt.
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Prognosefehler, die den zweiten Summanden positiv werden lassen, gehen auf Unter-
schiede in der Variabilitit ("unequal variation") der prognostizierten und tatsichlichen
Andermigen zuriick. Der dritte Summand ist gleich 0, wenn der Korrelationskoeffi-
zient zwischen prognostizierter und tatsichlicher Anderung den Wert eins annimmt
bzw. wenn die Kovarianz dieser Grofien

(82) cov,, =% Z(IJI "F) (.A: _A)

ihren maximalen Wert, das Produkt der beiden Standardabweichungen, erreicht.
Prognosefehler werden in diesem Fall also von einer unvollstindigen Kovarianz ("in-
complete covariation") zwischen prognostizierter und tatséichlicher Verdnderung verur-
sacht.

Um die Summe der drei Fehlerkomponenten auf 1 zu normieren, dividiert man Glei-
chung (81) durch den Ausdruck auf der linken Seite. Man erhilt folgende Ungleich-
heitsverhiltisse ("inequality proportions”):

(P-a)
®3) UM=—7 ;
?; P-A)

2
US=1—(TS”——S”)—2
'?E(E—Ax)

UC = 2(1—r)s,,sA

F3(e-af

wobei UM als Verzerrungs-Verhiltnis, US als Varianz-Verhiltnis und UC als
Kovarianz- Verhiltnis bezeichnet werden.

Die ersten beiden Verzerrungsverhiltnisse sind systgmatischer Art. Sie sollten ver-
glichen mit dem dritten Verhélinis, das auf Zufallsfehler zuriickgeht, mdglichst klein
sein [Hujer, Cremer, 1978, S. 267].
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Bisher sind historische Simulationen betrachtet worden. Andert man jedoch die tat-
sichlichen Werte der exogenen Variablen, so bezeichnet man die Losung des Glei-
chungsiodells als Schocksimulation. Da sich Schocks in der Regel iiber mehrere
Perioden ™~ auswirken, werden im folgenden dynamische Simulationen durchgefiihrt
[Walli§, Whitley, 1992, S. 13]. Die Differenz zwischen der Zeitreihe einer endogenen
Variablen, die das Ergebnis einer Schocksimulation ist, und einer, die aus einer histori-
schen”‘Simulation stammt, beschreibt anschaulich, wie eine bestimmte endogene
Variable auf eine Anderung einer oder mehrerer exogener Variablen reagiert. 1_7 Dieses
Verfahren eignet ‘sich insbesonders fiir Fehlerkorrekturmodelle, da diese Mehrglei-
chufigsmodelie sind und sich somit die Reaktion der endogenen Variablen auf eine
Anderung  der exogenen Variablen nicht mehr unmittelbar anhand der geschatzten
_Kocffizienten ablesen 1dBt.

In der angewandten empirischen Wirtschaftsforschung werden Slmulatlonen daruber
hinaus hiufig benutzt, um die Giite der Modellspezifikation zu beurtellen Pagan
{1989] zeigt jedoch, da in einer Simulation nicht mehr Informationen enthalten sind
als in den Residuen einer Schitzgleichung. Es reicht somit aus, die Schitzgleichung
allein mit Blick auf die Residuen zu spezifizieren. ' '

4. Geldmengen und Bestimmungsgriinde der Geldnachfrage —
Moglichkeiten ihrer Quantifizierung

Um angesichts einer begrenzten Anzahl von Beobachtungen iiber ausreichend Frei-
heitsgrade zur Schitzung der Koeffizienten eines Regressionsansatzes zu verfiigen, ist
der empirische Wirtschaftsforscher gezwungen, die endogene Variable durch mdg-
lichst wenige exogene Variablen zu erkliren.

Einer Vielzahl empirischer Stodien folgend wird in dieser Arbeit die reale Geldnach-
frage durch ein MaB fiir das Transaktionsvolumen und eines fiir die Opportunitiits-
kosten der Geldhaltung erklirt.18 Damit werden einige von der Theorie vorgeschla-

Y7 Grundsiizlich ist zu bedenken, daB in der Realitit die Anderung einer einzigen exogenen
Variablen andere exogene Variablen becinflut. Nimmt etwa das Bruttoinlandsprodukt zu und ist
dieses Argument der Reaktionsfunktion der Notenbank, so diirften sich auch die Geldmarkizinsen
verindemn, Wallis und Whitley [1992, S. 10] benicksichtigen dies, indem sie das Modell um
Reaktionsfunktionen erginzen.

18 per Sachverstindigenrat zur Begutachtung der gesamtwirtschaftlichen Entwicklung [1994,
S. 131] erkiint dic reale Geldmenge durch das reale Bruttosozialprodukt und ¢ine Zinsdifferenz.
Annlich verfahren beispiclsweise Mehra [1991, S. 4] und Tédter [1994, S. 338).
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gene EinfluBgroBen vernachlissigt: So verwenden Baumol [1952] und Tobin [1956}
den Lagerhaltungsansatz, um die Nachfrage nach Transaktionskasse zu erkldren. Die-
ser Theorie zufolge, wird umso weniger Geld gehalten, je hoher die Kosten sind, die
beim Tausch von nicht-monetiren Vermogensgegenstinden in Geld entstechen. Empi-
risch relevant wird dieses Argument, wenn sich die T ransaktidnskqsten etwa durch die
Einfiihrung von Cash-Management-Techniken im Unternehmensbereich indern. Aller-
dings ist es in der Regel aufgrund fehlender Daten nicht miiglich,&olche Einfliisse zu
quantifizieren [Goldfeld, Sichel, 1990, S. 323]. Weiterhin wird nicht beriicksichtigt,
daB die Wirtschaftssubjekte ihr Vermégen auf verschiedene Anlageformen, darunter
Geld, so aufteilen, daB8 der Nutzen, der vom Ertrag und dem Risiko des Vermogens
abhingt, maximiert wird [Tobin, 1958}. Demzufolge kann man die Geldnachfrage
durch Vermogen, die Eigenschaften der Nutzenfunktion, die Ertriige einzelner Anlage-
formen sowie durch deren Streuung erkldren. Das Nicht-Beriicksichtigen dieser Argu-
mente ist unter empirischen Gesichtspunkten vertretbar, wenn der Ansatz, der aus
Griinden einer sparsamen Parametrisierung die Geldnachfrage nur durch das Trans-
aktionsvolumen und die Opportunititskosten erklirt, wohlspezifiziert ist.
N .

Im folgenden wird diskutiert, welche GriBen fiir die Geldmengen, das Preisniveau,
das Transaktionsvolumen sowie die Opportunititskosten der Geldhaltung fiir Deutsch-
land verwendet werden sollen. Dabei werden grundsitzlich bis zu Beginn der Wirt-
schafts- und Wihrungsunion mit der ehemaligen DDR am 1. Juli 1990 westdeutsche
und fiir die folgenden Perioden gesamtdeutsche Daten verwendet.

4.1. Die Geldinengenaggregate

Zunichst werden die zur Berechnung nominaler Summen-Geldmcngenaggregate S0-
wie nominaler zinsgewichteter Geldmengenaggregate erforderlichen Geldmengen- und
Zinsdaten beschrieben.

— Geldmengen: Beim nominalen Zahlungsmittel M handelt es sich um umlaufende
DM-Noten und -Miinzen chne die Kassenbestiinde intdndischer Geschiftsbanken
sowie um Sichteinlagen inkindischer Nichtbanken bei intindischen Geschiftsban-
ken und der Bundesbank. Bargeldumlaunf und Sichteinlagen werden addiert, da fiir
Sichteinlagen eine Verzinsung von 0 vH angenommen wird. M, entspricht also
dem offiziellen Summenaggregat SM1. Beim nominalen Zahlungsmittel M, han-
delt es sich um Termineinlagen inldndischer Nichtbanken bei inlindischen Ge-
schiftsbanken mit einer Befristung von einem bis unter vier Jahren. Das nominale
Zahlungsmittel M4 umfait Spareinlagen inlindischer Nichtbanken bei inldndi-
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schen Geschiftsbanken mit dreimonatiger Kiindigungsfrist.19 Alle Daten sind
nicht-saisonbereinigie Monatsendbestinde. Durchschnitte etwa fiir den laufenden
Monat werden berechnet, indem das arithmetische Mittel aus dem Endwert des
laufenden und dem des vorangegangenen Monats gebildet wird.

— Zinsen: Um die Nutzungskosten gemif Gleichung (7) zu berechnen, verwendet
man als Anleiherendite R nicht-saisonbereinigte Werte der Umlaufsrendite festver-
zinslicher Wertpapiere. Nach Barnett, Spindt [1982, S. 3 u. 9] soll sich R auf einen
vollstindig illequiden Vermdgensgegenstand beziehen, der ausschlieBlich dazu-
dient, Vermégen zwischen den einzelnen Planungsperioden zu transferieren. Sie
empfehlen, eine Rendite auf langfristige Anleihen zu verwenden. Fiir die Eigen-

~ verzinsung r; von in M enthaltenen Zahlungsmitteln wird in Ermangelung stati-
. stischer Erhebungen ein Wert von Null angesetzt. Als Ma8 fiir 7, wird der Haben-
'  zins filr Festgelder mit vereinbarter Laufzeit von einem Monat. bis drei Monate

T einschlieBlich und einem Anlagebetrag von 100 000 DM bis unter 1 Mill. DM ge-.

. wihlt.20 Fiir r3 werden die Habenzinsen von Spareinlagen mit dreimonatiger Kiin-
digungsfrist verwendet2! Alle Zinsdaten licgen als Monatsdurchschnitte ab
Februar 1975 vor. Geldmengen und Zinsen werden laufend im Monatsbericht der .
Deutschen Bundesbank veriffentlicht. ‘

Mit Hilfe der Daten fiir Zahlungsmittel und Nutzungskosten werden. gcmﬁﬁl:“_._(:‘;lvé_ichung‘;
(9) folgende Parameter der Cobb-Douglas-M2-Aggregationsfunktion geschitat: . .. . ..

84 M 2, = ME;RIH Mg,‘lssz.

Fiir den impliziten Index der Nutzungskosten von CM2 gilt:

2
85) CP2,= (ZP,,,M,,, ) /CMz, .

=1

Weil die Nutzenfunktionen (1), (2) und (3) annahmegemi rekursiv separabel sind,
werden die Werte fiir CM2 und CP2 als Instrumentvariable zur Schitzung der Parame-
ter von CM3 benutzt:

19 Bis Juni 1993 Spareinlagen mit gesetzlicher Kiindigungsfrist.

20 1n einzelnen Monaten iibersteigt der Termingeldsatz die Umlaufsrendite, wodurch die Nutzungs-
kosten negativ werden. Um dies auszuschlieBen, wird die Umlaufsrendite in allen Monaten um
0.5 Prozentpunkte angehoben.

21 vgl. FuBnote 19.
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(86) .CM3,=CM204* M;J',‘%ss )
Die Parameter der CES-M2-Aggregationsfunktion werden gemiB (11) geschitzt:

(87) CESM2, =[M$55 +0,0231 M;+*%

]—0,1 526

Verwendet man die Werte fiir CESM2 und die des impliziten Indexes der Nutzungs-
kosten, so ergibt sich fur CESM3:

(88) CESM3, [CESM2"’ 59 10,4954 M2 i

Zinsgewichtete Geldmengenaggregate auf Basis statistischer Mengenindizes (Torn-
qvist- bzw. Fisher-Index) lassen sich mit Hilfe der oben beschriebenen Daten sowie
unter Beachtung, der rekursiven Separabilitit der Nutzenfunktionen gemi8 (13) bzw.
(14) berechnen.22

Um die zinsgeu}ichtcten Geldmengenaggregate mit den entsprechenden Summen-
aggregaten vergleichen zu konnen, werden dic Werte der zinsgewichteten Aggregate
im Februar 1975 den Werten' der entsprechenden Summenaggregaten gleichgesetzt.
Nachfolgende Werte fiir die zinsgewichteten Aggregate werden mit Hilfe der nicht
normalisierten Reihen berechnet.

Die monatlichen Werte fiir Summen- und zinsgewichtete Geldmengenaggregate wer-
den zu Quartalswerten konvertiert, saisonbereinigt und anschlieBend logarithmiert.

4.2. Das Preisnivean

Das Preisniveau kann auf verschiedene Weisen gemessen werden. Fiir Deutschland
gibt es zum einen nach- Laspeyres und zum anderen nach Paasche berechnete Preis-
indizes. Die Preisindizes fiir die Lebenshaltung, fiir gewerbliche Produkte etc. werden
nach dem erstgenannten Verfahren ermittelt und monatlich ausgewiesen. Bei den fiir
die Verwendungsseite des Inlandsprodukts im Rahmen der Volkswirtschaftlichen

22 Die Werte des Fisher-Geldmengenindexes unterscheiden sich von denen des Tomqvist-Indexes
nur im Nachkomma-Bereich, da beide Indizes superlativisch sind. Deshalb wird im folgenden nur
der Térnqvist-Index untersucht [Krdmer, 1994a, S. 42 £1.
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Gesamtrechnungen (VGR) berechneten Preisindizes handelt es sich- um Paasche-
Indizes (Deﬂatoren); sie werden quanalsweise ausgewiesen.

Mit Hilfe eines Preisindexes sollen Geldmcngen deﬂanomert werden. Da in der vorlie-
genden Arbeit die gesamtwirtschaftliche Geldnachfrage erklirt werden’ soll ist ein
Preisindex zu wiihlen, der sich auf die gesamtwirtschaftliche Produktion bezieht. Die
nach Laspeyres berechneten Indizes sowie die fiir einzelne Verwendungskomponenwn
des Bruttoinlandsprodukis ausgewiesenen Deflatoren erfiillen diese Anforderung nicht,
AuBerdem ist zu bedenken, dafl der Preisindex fiir die Lebenshaltung und der fiir
gewerbliche Produkte nicht fiir Gesamtdeutschland vorliegen. Im folgenden wird das
Preisniveau durch den Deflator des Bruttoinlandsprodukts (BIP) gemiessén, der im
Durchschnitt des Jahres 1991 den Wert 100 besitzt. Die zur Berechnung des gesamt-
deutschen Deflators erforderlichen Quartalsdaten des ostdeutschen BIP-Deflators, der
im Durchschnitt des Jahres 1991 ebenfalls auf 100 indexiert ist, stammen aus-der
volkswirtschaftlichen Gesamtrechnung des DIW.23 Die Reihe des west- bzw. gesamt-
deutschen Deflators wird logarithmiert und saisonbereinigt.24

4.3. Das Transaktionsvolumen

Ein Teil der Zahlungsmittelbestinde wird gehalten, um wihrend einer Periode Trans-
aktionen durchfithren zu konnen, Das Volumen von Transaktionen wird in der empiri-
schen MakroSkonomik iiblicherweise durch ' '

~— das laufende Einkommen in konstanten Preisen,

— das permanente Einkommen in konstanten Preisen oder

— das Vermbgen

gemessen [Goldfeld, Sichel, 1990, S. 318]

Als MaB fiir das laufende Einkommen in konstanten Preisen wird meist das reale
Bruttoinlandsprodukt verwendet. Dagegen werden zahireiche Einwinde géltépd '
gemacht [Goldfeld, 1992, S. 619]: ' o

23 Vgl. Deutsches Institut fiir Wirtschafisforschung [1994]. Das Statistische Bundesamt macht im
Rahmen der Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen fiir Ostdeutschland keine Angaben fiir das
dritte und vierte Quartal 1990,

24 verwendet wird im folgenden das im Okonometrie-Programm TSP {Version 4.2 B) implemen-
tierte multiplikative Saisonbereinigungsverfahren.
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. Das Bruttoinlandsprodukt mift nur die sogenannte leizte Giiterverwendung. Die
zur Befriedigung der Zwischennachfrage erbrachten _Vorleistungeri bleiben dage-
gen unberiicksichtigt. Dies wire unproblematisch, wenn die Input-Koeffiziehten25
der einzelnen Sektoren ciner Volkswirtschaft im Zeitablauf konstant blicben. Dies
ist im allgemeinen jeddch nicht der Fall [Schumann, Porting, 1986, S. 2]. So
senken beispielsweise neue materialsparende Techniken die Input-Koeffizienten,
wihrend die ,vof_ allem in letzter Zeit forcierte. Auslagerung von nicht zam
Kemgeséhﬁft der Unternehmen gehorenden Aktivititen die Koeffizienten erhhen
durften

Das Bruttomlandsprodukt mifit nicht.den Austausch von bestehenden Giitern wie
etwa Bauten.

Zum Bruttoinla'ndsprodukt zihlen nicht die Transaktionen, die ohne Gegenleistung
erbracht werden, also Transfers. Vorstellbar wiire, dal der Zahlungsmittelbedarf
fiir sich genommen steigt, wenn der Staat zusitzlich Transfers an private Haus-
halte lelstet '

Nicht alle im Bruttoinlandsprodukt zusammengefaten Transaktionen bendtigen
gleich viel Zahlungsmittel. So wird vielfach vermutet, zur Befriedigung des priva-
ten Konsums sei vergleichsweise viel Geld erforderlich. Deutlich wird die Kritik
insbesonders fiir die Lagerinvestitionen: Senken die Unternchmen jhre Lagerbe-
stinde, reduziert dies fiir sich genommen das Bruttoinlandsprodukt, obwohl die
quuldlslerung von Lagerbestanden eine monetire Transaktion ist. Mit der Kritik
an aggregierten TransaktionsmaBen ist die Forderung verbunden, die Zahlungs-
mittelnachfrage fiir unterschiedliche Transaktionen getrennt zu erkldren.

Das permanente Einkommen. als Durchschnitt des laufenden und zukiinftigen Ein-
kommens wird hiufig als ErsatzmaB fiir VermOgen verwendet. Unterstellt man
niimlich eine adaptive Erwartungsbildung, entspricht das permanente dem erwarteten
Einkommen und letzteres wiederum dem abgezinsten Vermogen [Laidler, 1993,
S. 100 £.]. Da laufendes und permanentes Einkommen hoch korreliert sind, lassen sich
mit ihnen recht dhnliche Ergebnisse erzielen [Goldfeld, 1992, S. 619].

In einigen Studien werden direkt Mafle fiir das Vermdgen verwendet. Problematisch
ist, da Humankapital, mit dem Arbeitseinkommen erzielt werden, nur schwer ge-

messen werden kann. Judd und Scadding [1982, S. 1008} stellen zusammenfassend

25 Nachfrage eines Sektors nach einem bestimmten Zwischenprodukt geteilt durch den Output
dieses Sektors.
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fest, daB} die Beriicksichtigung von Vermogen keinen wesentlichen Beitrag zu einer
besseren empirischen Erklidrung der Geldnachfrage leistet.

Die verschledenen Méglichkeiten, das Transaktionsvolumen zu messen, sind also

mehr oder’ wemger mit Miingeln behaftet. Da Angaben fiir das Bruttoinlandsprodukt

vergleichsweise leicht verfiigbar sind, diirfte dies der Grund dafiir sein, da8 dieses

MaB in der Mehrzahl der Studien zur Geldnachfrage verwendet wird.26 Méchte man

nach der Wirtschafts- und Wihrungsunion mit der ehemaligen DDR die gesamt-

deutsche Geldnachfrage erklidren, scheidet das Vermdgen als MaB fir das Trans-

aktionsvolumen ohnehin aus, da fiir Ostdeutschland Werte fiir das Sachanlagevermo- .
gen nicht erhoben werden. Im weiteren Verlauf der Arbeit wird das Transaktions- -
volumen durch das Bruttoinlandsprodukt in Preisen von 1991 gemessen. Quartalsdaten

fiir Ostdeutschland stammen aus der volkswirtschaftlichen Gesamtrechnung des Deut-

schen Instituts fiir Wirtschaftsforschung [1994]). Die Reihe des west- .bzw.

gesamtdeutschen Bruttoinlandsprodukts wird von saisonalen Einfliissen bereinigt und

anschliefend logarithmiert.

4.4. Die Opportunititskosten der Geldhaltung

Unter den Opportunititskosten der Geldhaltung versteht man den Ertrag, der erzielt
wird, wenn anstelle von Geld andere Aktiva gehalten werden. Grundsizlich ist also
die Differenz zu bilden zwischen dem Ertrag auf eine nicht-monetire Anlageform und
dem Ertrag, der durchschnittlich fiir das Halten von Zahlungsmitieln erzielt wird.
Wiihrend die Eigenverzinsung von Zahlungsmitteln verhilinism#Big einfach zu ermit-
teln ist, wird die Frage, was als nicht-monetire Anlageform betrachtet wird, kontro-
vers diskutiert.

In der keynesianischen Theorie werden in erster Linie kurzfristige Finanzanlagen als
Alternative zur Haltung von Zahlungsmitteln gesehen. Als MafBe werden hinfig
Renditen auf festverzinsliche Wertpapiere mit kurzen Restlaufzeiten oder Ertrige auf
Termin- oder Spareinlagen verwendet. In der neoquantititstheoretischen Theorie wer-
den dagegen langfristige Finanzanlagen, Sachkapital oder Giiter als Alternativaniage
betrachtet. Deren Ertrag wird beispielsweise gemessen durch Renditen auf festverzins-
liche Wertpapiere mit langen Restlaufzeiten oder Ertriige auf Aktien [Goldfeld, 1992,
S. 619]. Werden Giiter als Alternative zur Geldhaltung anfgefaBt, so ist die Inflations-

26 vgl, etwa Hendry, Ericsson [1991, S. 23],
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rate. als erklarende Variable zu. berucksxchugen [Friedman, 1956, S. 7/8]. Dies diirfte
vor allem fiir Léinder relevant sein, deren Finanzsektor schwach ausgeprigt ist.

Die in dieser Arbeit verwendeten zinsgewichteten Geldmengenaggregate basieren auf
der Berechnung von Nutzungskosten gemil Beziehung (7). Diese stellen Opportuni-
tatskosten fiir ein bestimmtes Zahlungsmittel dar. Im Sinne eines konsistenten Vor-
gehens smd die Nutzungskosten nicht nur bei der Aggregation der Zahlungsmittel-
bestinde, sondern auch zur Erklirung der Geldnachfrage zu verwenden [Bamett,
Offenbacher Spindt, 1981, S. 52]. Um aus den Nutzungskosten der einzelnen Zah-
lungsmittelbestinde (P)) ein Nutzungskostenaggregat (XPL)27 zu bilden, berechnet
man dieses implizit, d.h. mit Hilfe der Zahlungsmittelbestandsaggregate:

L -

2PM,
XPL ==l

(89.)“‘ St XML," -

t

Da in.Pl als Anleihezins\ die Umlaufrendite fiir festverzinsliche Wertpapiere eingeht,
handelt es sich bei den Nutzungskostenaggregaten um OpportunititskostenmaBe, die
der neoquantititstheoretischen Richtung zuzurechnen sind. Die Werte der Nutzungs-
kostenaggregate gehen in die weiteren Berechnungen nichi-logarithmiert ein.

5. Emﬁirische Ergebnisse

Die Art der 6konometrischen Analyse hingt entscheidend von den statistischen Eigen-
schaften der Zeijtreihen ab. Beispielsweise 14Bt sich ein Fehlerkorrekturmodell nur
dann schiitzen, wenn die Variablen der Langfristbeziehung -integriert vom gleichen
Grade sind.

5.1. Die-statistis'c“:hén _Eigenschaften der Zé__it_réihen . _

Im folgendén wird mit Hilfe von chkey-Fuller (DF) bzw Augmented chkey-Fuller-
Tests (ADF) iiberpriift, ob das reale BIP sow1c dle Geldprexsmdlzes mtegnert vom

27 Der Buchstabe X steht fiir das Aggregationsverfahren, P fiir Nutzungskosten. Die Zahl dahinter
gibt an, mit welchem der drei offiziellen Summenaggregaten das jeweilige Aggregat vergleichbar
ist (Aggregationsniveau).
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Grade 1 sind.28 Wie die obere Hilfte von Tabelle 1 zeigt, sind das Niveau des realen
BIP séwie der Geldpreisindex fiir das Aggregationsniveau 1 nicht stationdr. Bei den
iibrigen kann die Nullhypothese, die Niveaus der Zeitreihen lassen sich durch einen
nicht-stationdren ProzeB beschreiben, bei einer Irrtumswahrscheinlichkeit von 10 oder
5 vH zuriickgewiesen werden. Betrachtet man die ersten Differenzen der Zeitreihen
(untere Hilfte von Tabelle 1), so 148t sich die Nullhypothese in nahezu allen Fillen bei

Tabelle 1 — Einheitswurzeltests fiir in Langfristbeziehung eingehende Variablen!

(
Variable Tesispezifikation® | AC)3 | ac@3 | DFbaw.ADF*
SP1 C1 0,04 6.93 -2,09
SP2\ Cj3 0,12 3,53 -2,90*
S?S - C4 0,57 4,20 —3,29%*
TP2 Cc3 0,59 2,12 301+
TP3 C3 0,05 2,65 337
CP2 C3 035 232 -2,79*%
CP3 c3 0,07 274 3415
-CESP2 CJ3 0,52 3,08 -2,75*
“CESP3 Cc3 0,09 290 .. —3,43%%
LBIP91 CT4 1,67 699 . . . =1,897"
ASP1 C,0 0,11 3,87 L =6,04%%%
A,SP2 C2 1,00 6,71 : -3,60%*
A{SP3 C4 1,10 4,61 —4,58%¥x
ATP2 Cc2 0,09 3,57 —3,76%%*
ATP3 [oX] 1,35 9,03 ~7,23%%%
A,CP2 C2 0,10 4,20 ~3,75%** .
A,CP3 Cc2 1,95 5,79 C 3,88
A,CESP2 C2 0,05 5,07 ~3,84 1k
A,CESP3 Cz2 1,78 6,28 -3,91 %%
ALBIP91 C4 0,50 6,25 =321%*
) Datenbasis: 75.2-93.3. — 2 In der Testgleichung ist eine Konstante (C) bzw. cin linearer Trend (T) enthal-
ten. Die Ziffer gibt dic Anzahl der endogenen Lag-Variablen an, — 3 Breusch-Godfrey Lagrange-
Muttiplikator-Test auf Autokorrelation, Chi-Quadrat-Version, in Klammern die Ordnung des autoregressiven
Prozesses. — 4 Dickey-Fuller- bzw. Augmented Dickey-Fuller Teststatistik, — * (**, ***) = gipnifikant bei
einer Lrtumswahrscheinlichkeit von 10 vH (5 vH, 1 vH).

28 Krimer [1994b, S. 16] hat gezeigt, daB die mit dem BIP-Deflator bereinigten Geldmengen nach
einmaliger Differenzenbildung stationér sind.
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. einer Irrtumswahrscheinlichkeit von 1 vH zuriickweisen. Es ist somit nicht eindeutig,

ob -die Geldpreisindizes integriert vom Grade eins und somit in einer Langfrist-
bezichung zu beriicksichtigen sind. Experimentiereri mit verschiedenen Spezifikatio-
nen zeigte jedoch, daB die Aufnahme der Geldpreisindizes die Stabilitit der Langfrist-

.bezichung erh6hté: Tn angewandten dkonometrischen Arbeiten werden bisweilen sogar
~als -eindeutig stationiir identifizierte Variablen in Kointegrationsbezichungen beriick-

sichtigt.29

5.2. Schiitzung von Langfristbezichungen

Engle und Granger [1987, S. 260-264] folgend wird versucht, zur Erklirung der Nach-
frage nach realenn Geldmengen ein Fehlerkorrekturmedell zweistufig zu schiitzen.
Dazu werden zuniéichst die Parameter von

(90) LXMLR, =P, + B, LBIPOL, + B, XPL, +u,

geschiitzt. Da sowohl die reale, nach einem bestimmten Aggregationsverfahren gebil-
dete Geldmenge als auch das reale BIP logarithmiert sind, handelt es sich bei B, um
eine Elastizitit: Steigt das reale BIP um 1 vH, so nimmt die reale Geldmenge lang-
fristig um B, vH zu. Dagegen ist der Geldpreisindex nicht logarithmiert, so daB (; eine
Semielastizitit ist: Eine Erhohung des Geldpreisindizes um einen Prozentpunkt lifit
die reale Geldmenge langfristig um B; vH zunehmen.

Wie Tabelle 2 zeigt, haben die Elastizititen und Semielastizititen das theoretisch
erwartete Vorzeichen. Die Elastizititen der realen Geldmenge in bezug auf das reale
BIP sind fiir zinsgewichtete Geldmengen etwas kleiner als fiir die entsprechenden
Summenaggregate. Auffillig ist, da die Semielastizitit der realen Geldmenge in

bezug auf den Geldpreisindex fiir zinsgewichtete Geldmengen des Aggregations-

niveaus 3 deutlich hoher ist als fiir SM3. Dies liegt vermutlich daran, daB Bargeld und
Sichteinlagen in zinsgewichtete Geldmengen mit einem hoheren Gewicht eingehen
und deren Semielastizitit somit der von SM1 dhneit.

29 Vgl beispielsweise Hansen [1993; S. 150}



37

Tabelle 2 — Schdtzgleichungen langfristiger Geldnachfragefunktionen (ohne Dummy
fiir deutsche Einheit) und Tests auf Kointegration!

Zuerklarende| ., A Testspezifi- 5 5 - DF bzw.
Variable -. ﬁg2 ﬂ33 . kation? AC) ACH) ADF®
LSMIR 1,54 -1,88 0 0,39 253 —4,11**
LSM2R 1,75 -1,14 1 0,99 4,52 -2,06
LSM3R 1,37 -1,47 0 1,68 6,80 -2,78
LTMZR - 146 -1,51 0 0,01 194 4,934+
LTM3R 1,19 -1,86 0 0,07 2,74 2,77
LCM2R 1,62 -1,31 0 0,20 3,27 —4,T3re*
LCM3R 1,30 -1,94 ¢ 0,05 291 -2,55
LCESM2R 1,66 -1,22 0 0,51 1,89 4,13+
LCESM3R 1,32 -2,00 0 0,03 2,83 2,28
1 Schatzzeitraum 76.3—93.3, Schitzgleichung (90). — 2 Geschitzte langfristige Elastizitit der realen Geld-
nachfrage in bezug auf das reale BIP, — 3 Geschatzte langfristige Semi-Elastizitit der realen Geldnachfrage
in bezug auf den Geldpreisindex. — 4 Anzahi der im Testansatz cinbezogenen endogenen Lag-Variablen. —
5 Breusch-Godfrey Lagrange-Multiplikatortest auf Autokorrelation, Chi-Quadrat-Version, in Klammern dic
Ordnung des autorcgressiven Prozesses, — 8 Dickey-Fuller- bzw. Augmented Dickey-Fuller Teststatistik. —
*(k¥ *¥¥) = gignifikant bei ciner Irtumswahrscheintichkeit von 10 vH (5 vH, 1 vH).

Sind die Gleichungen fiir die unterschiedlichen Geldmengenaggregate geschiitzt, wer-
den die Residuen mit Hilfe ¢ines Dickey-Fuller- bzw. Augmented Dickey-Fuller-Tests,
auf Stationaritiit untersucht. Der Schéitzansatz wird solange um verzigerte endogenés:. -
Variablen erweitert, bis die Residuen einem ProzeB weiBen Rauschens folgen. Wie die
letzte Spalte von Tabelle 2 zeigt, wird die Nullhypothese fehlender Kointegration fiir
SM2 und die Geldmengen des Aggregationsniveaus 3 nicht zuriickgewiesen. Folglich
liegt fiir diese Geldmengen keine stabile Langfristbeziehung vor. Eine mdégliche Ur-
sache koénnte die Wirtschafts- und Wihrungsunion mit der ehemaligen DDR am 1. Juli
199'0vsein. Erweitért_ man also den obigen Schitzansatz um eine Dummy-Variable, die
mit dem dritten Quartal 1990 beginnend den Wert 1 annimmt, so zeigt sich, daf aufier
fiir die Gleichung mit SM2 Kointegration gegeben ist (Tabelle 3). Fiir die CESM3- und
CM3-Funktion ist die Irrtumswahrscheinlichkeit deutlich niedriger als fiir dic aaf TM3-
und SM3 basierenden Geldnachfragefunktionen. Deshalb beziehen sich die folgénden
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Schiitzungen der Fehlerkorrekturmodelle fiir die Geldmengen des Aggregationsniveaus
3 auf eine Langfristbezichung inkl. Dummy.30

Tabelle 3— S ch@{zgleichungen langfristiger Geldnachfragefunktionen (mit Dummy
fiir deutsche Einheit) und Tests auf Kointegration!

Zu erkliirende A N Testspezifi- 5 5 DF bzw.
Variable B2 B3 kation® AC ACH ADF6

LSMIR 1,52 ~1,92 0 0,49 297 —4,08%*
LSM2R 1,80 -1,04 1 0,97 4,58 2,03
LSM3R 1,60 -1,19 0 0,56 542 -4,29%*
LTM2R ¢ 1,43 -1,54 0 0,04 2,40 —4, 95k
LTM3R 1,37 -1,74 1 0,28 2,84 —4,38%*
LCM2R 1,67 ~1,22 0 0,10 292 —4 BBk
LCM3R 1,55 -1,63 1 0,27 3,09 —4,56%*
LCESM2R 1,80 -0,82 0 0,22 1,40 ~4, 90+

| LCESM3R 163 -1,40 1 035 336 484w
1 Schitzzeitraum 76.3-93.3, Schistzgleichung (90) erweitert um Dummy-Variable, die ab 90.3 gleich 1 ist.
— 2 Geschiitzte langfristige Elastizitit der realen Geldnachfrage in bezug auf das reale BIP. —  Geschiitzie
langfristige Semi-Elastizitt der realen Geldnachfrage in bezug auf den Geldpreisindex, — 4 Anzahi der im
Teswansatz, einbezogenen endogenen Lag-Variablen. — 3 Breusch-Godfrey Lagrange-Multiplikatoriest auf
Autokorrelation, Chi-Quadrat-Version, in Klammem die Ordnung des autoregressiven Prozesses. —
6 Dickey-Fuller- bzw. Augmented Dickey-Fuller Teststatistik. — *(**, **¥) = signifikant bei einer
Imumswahrscheinlichkeit von 10 vH (5 vH, 1 vH).

5.3. Schitzung von Fehlerkorrekturmodellen

Fehlerkorrekturmodelle werden geschiitzt, indem das um eine Periode verzogerte
Residuum der zuvor geschiitzten Kointegrationsbeziehung, der Fehlerkorrekturterm
(FKT), als zusitzliche Variable zur Erklirung der Zuwachsrate der realen Geldnach-
frage benutzt wird:

5 : 5 )
O  ALXMLR, =B, +B,FKT,  + B,y ALXMLR _ +B,> ALBIP9I,  +
i=l

i=0

30 obwoh! fiir SM2 nach Engle und Granger [1987] keine Kointegration vorliegt, wird fiir diese
Geldmenge ein Fehlerkorrekturmodell geschitzt, weil dann zusétzlich nach Kremers et al. [1992)
auf Kointegration getestet werden kann.
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5
B Y AXPL_ +BDI0.3+4

i=0

wobei D90.3 eine Dummy-Variablc ist, die im dritten Quartal 1990 gleich 1 ist. Dies
beriicksichtigt, daB beginnend mit der Wirtschafts- und Wihrungsunion mit der ehe-
maligen DDR gesamtdeutsche Daten verwendet werden. Fiir die Geldmengen des
Aggregationsniveaus 1 und 2 wird der Ansatz um eine Dummy-Variable erweitert, die
im vierten Quartal 1992 den Wert 1 annimmt. SM1 hat in diesem Zeitraum duBerst
stark zugenommen, da mit Hilfe von Bargeld Vermdgen ins Ausland transferiert
wurde, um so die Zinsabschlagsteuer, die zum 1.1.1993 eingefiihrt wurde, zu umge-
hen. Dagegen gingen. die Termineinlagen stark zurlick, und zwar um mehr als SM1
zunahm, Dies war wohl hauptsichlich eine Reaktion auf den starken Aufbau der Ter-
mingelder wihrend der vorangegangenen Turbulenzen im Europiischen Wihrungs-
system. AuBlerdem mag eine Rolle gespielt haben, daB vor allem Termineinlagen aus
steuerlichen Griinden aufgeldst wurden [Deutsche Bundesbank, 1993a, S. 23].

Die Zahl der die Geldnachfrage erklirenden Variablen wird schrittweise reduziert,
wobei der Final Prediction Error als Kriterium verwendet wird. Wie 4Tabelle 4 zeigt,
weisen die Schiitzungen angesichts der Verwendung erster Differenzen ein recht hohes
BestimmheitsmaB auf, der Standardfehler der Regression betrigt rund 1 Prozentpunkt.
Fiir das Aggregationsniveau 3 ist der Standardfehler der zinsgewichteten Aggregate
leicht hoher als der von SM3. Es zeigt sich weiter, dafl die Ansitze wohlspeiiﬁziert
sind: Die Residuen sind frei von Autokorrelation erster und vierter Ordnung, sie sind
bei einer Irrtumswahrscheinlichkeit von 5 vH normalverteilt. AuBcr_dem folgen die
quadrierten Residuen keinem ARCH(1)-Prozel und werden nicht von den erklirenden
Variablen, ihre Quadraten und Kreuzprodukien beeinfluft.31 Nur in der Schitzglei-
chung zur Erklirung der ersten Differenz der realen Geldmenge CESM2 signalisiert
der White-Test das Vorhandensein von Heteroskedastizitit. Fiir dieses Aggregat
miissen die Schitzergebnisse also mit groBerer Vorsicht interpretiert werden.32

31 §m Fall von CM3 sind nicht geniigend Freiheitsgrade vorhanden, um den White-Test durchzufiih-
ren. :

32 Halt et al. [1990, S. 15-28] geben dem empirischen Winschafisforscher folgenden Ratschlag:
"Subject your theories and specifications to thorough scrutiny, but do not despair if your best
efforts fail to produce an equation which passes all the tests. We know of no equation in the
published literature which does so! Your judgement and good sense are still at 2 premium”.



Tabelle 4‘~— Schitzgleichungen dynamischer Geldnachfragefunktionenl

Zu erklarende En‘(;:ﬁen ALBIP912| A XPL2 FPE3 Rt SE? ac® | acb | arcuay? wx‘{m-:8 RI? tegp 0
Variable T 1 1 { KT
zogerte:

ALSMIR!L12 1,5 0,23 L4 159 504 117 . 037 3.04 0,15 53,00 347 o187
ALSM2R1L12 1,3,4 0,23 1 1,21 67,16 1,02 095 3,07 225 55,11 115 -358%s*
A,LSM3R 1.4 0.3,4 . 0,96 72,33 093 0,13 558 0,14 27.62 550 ~2,05%
ALTM2R1112 1 0,2,3 . 1,30 © 7041 108 0,01 240 0.73 2723 0,74 -2, B1%%k
ALTMIR 1.2.4 0,1,4 . 51 69s8 1,15 080 308 102 40,46 0,30 —3,40%%s
ALCM2R1112 1,3 0,2 0,4,5 1,09 7449 097 0,00 074 1,23 42,90 248 ~1,68%
ALCM3R 1,45 0,3,4,5 2,4 1,29 74,47 1,05 0,38 496 241 . 2,56 ~1,13
ALCESM2RILIZ | 4 0,2,3 . 170 6482 . 1723 025 3,87 1,90 4086%*+ 194 2260
4,LCESM3R 1.4 03,4 0.4 1,65 6950 120 1,35 398 078 50,36 1,33 —1,84%

1 Schiitzzeitraum 76.4-93.3, Schitzgleichung (91). — 2 Die Ziffern Sgeben die zeitliche Verzigerung an, mit der die jeweiligen Variablen in den Schitzansatz eingehen. — 3 Final predic-
tion error multipliziert mit 10%. — 4 Bestimmtheitsmad in vH. — 3 Standardfehler in Prozentpunkten. — 6 Breusch-Godfrey Lagrange-Multiplikatortest auf Autokorrelation, Chi-Qua-
drat-Version, in Klammem dic Ordnung des autoregressiven Prozesses. — 7 Test auf ARCH(1)-Prozesse, Chi-Quadrat-Version. — 8 Heteroskedastizititstest nach White. — 9 Normali-
titstests nach Bera, Jarque. — 10 t-Statistik des Fehlerkorrekturterms. ~ 11 Zusiitzliche Dummy-Variable fiir 92.4. — 12 Ohne Langfrist-Dummy in Kointegrationsbeziehung. — * (%%,
**#Y = signifikant bei einer Irrtumswahrscheinlichkeit von 10 vH (5 vH, 1 vH). ’

oy
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Die Ergebnisse derKointegrationstests anhand der t-Verhéltnisse der Fehlerkorrektur-
terme stimmen im gro8en und ganzen iberein mit den Resultaten der Tests nach Engle
und Grziilgcr. Allerdings deutet das Verfahren nach Engle und Granger fiir SM2 aof
keine Koixitégration hin, wihrend die t-Statistik hochsignifikant ist. Gemessen am
letztgenannten Test sind zinsgewichtete Geldmengen des Aggregationsniveaus 2 dem
entsprechenden Summenaggregat also nicht iiberlegen. Weiter zeigt sich, daB im
Gegensatz zum Test nach Engle und Granger fiir die CM3-Geldnachfragefunktion der
Koeffizient dés Fehlerkorrekturterms nicht signifikant von Null verschieden ist; fiir
diese Geldmenge ist also nicht sicher, ob Kointegration vorliegt.

5.4. Stabilititsuntersuchungen

In der Wirtschafiswissenschaft wird seit langem iiber die Frage diskutiert, ob die
Geldnachfrage stabil ist. In letzter Zeit wird insbesondere fiir die Bundesrepublik
Deutschland die Stabilitdt der Geldnachfrage angezweifelt.33 Folgende Argumente
werden héufig genannt; o

1. Die Geldnachfrage der ostdeutschen Bevolkerung hat sich zum Zeitpunkt der
Wﬁhmhgsumstellung wesentlich von der der westdeutschen Bevolkerung -iinter-
schiedén. So bildeten die Ostdeutschen mangels Alternativen Geldkapital nahezu
ausschlielich in Form von Spareinlagen, AuBerdem war ihre Liquidititsneiging
vergleichsweise hoch [Neumann, 1991, S. 441). Vorstellbar ist, daB sich diese
Verhaltensweisen nur schrittweise denen in Westdeutschland angepaft haben.

2. Westdeutschland leistet an Ostdeutschland in betrichtlichem Umfang Einkom-
menstransfers. Allein die 6ffentlichen Finanztransfers betrugen 1993 152 Mrd.
DM [Arbeitsgemeinschaft deutscher wirtschaftswissenschaftlicher Forschungs-
institute, 1994, S. 19]. Die zu deren Abwicklung bendtigten Zahlungsmittel kon-
nen nicht erklért werden, wenn sich das Ma8 fiir das Transaktionsvolumen nur auf
leistungswirtschaftliche Vorginge bezieht, 34

3. Die Preisentwicklung in Ostdeutschland ist in den ersten Jahren nach der Wih-
rungsunion durch die Erh6hung administrierter Preise (vor allem Mieten und Heiz-
kosten) geprigi worden, Dies war wirtschaftspolitisch gewollt, um die staatlich

33 Dies hat den Sachverstindigenrat zur Begutachtung der gesamtwinschaftlichen Entwicklung
[1994, S. 130-131] dazu veranlaBt, die Stabilitit der Geldnachfrage Skonometrisch zu analysie-
ren.

34 vgl. Abschnitt 4.3,
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festgesetzten Preise den Marktpreisen anzunihern. Die Zunahme des nominalen
Transaktionsvolumens erfordert zusitzliche Zahlungsmittel bzw. erhsht die
Geldnachfrage [Arbeitsgemeinschaft deutscher wirtschaftswissenschaftlicher For-
schungsinstitate, 1992, S. 31].

4. Die D-Mark wird nach dem Zusammenbruch der Sowjetunion zunehmend in
Osteuropa als Parallelwihrung verwendet, so daf die Nachfrage nach Bargeld
nicht durch die iiblichen Variablen erklirt werden kann.

C

Wie die oben durchgefiihrten Kointegrationstests zeigen, ist die Nachfrage nach Geld-

mengen des Aggregationsniveaus 3 langfristig nur dann stabil, wenn eine Dummy-

Variable beriicksichtigt wird, die mit dem dritten Quartal 1990 beginnend den Wert 1

annimmt. Folglich kann fiir diese Geldmengen unabhiingig von der Art der Aggre-

gation die Hypothese der langfristigen Strukturkonstanz zuriickgewiesen werden.

Die Stabilitit der Koeffizienten im Fehlerkorrekturmodell wird zanéichst mit Hilfe von
Chow-Tests untersucht. Deren Durchfiihrung erfordert, den Zeitpunkt fiir einen Struk-
turbruch vorzugeben und 6konomisch zu begriinden. Ein Strukturbruch konnte sich
zum Jahreswechsel 1987/88 ercignet haben, als die Bundesbank ihr geldpolitisches
Zwischenziel wechselte. Seither betrachtet sie anstelle der Zentralbankgeldmenge zu
konstanten Reservesiize die Geldmenge SM3. Begriindet hat dies die Bundesbank
damit, daB die Geldmenge SM3 weniger bargéldlasﬁg ist auf auf zins- und wechsel-
kursbedingte Umbriiche nicht so ausgepriigt reagiert wie die Zentralbankgeldmenge
[Deutsche Bundesbank, 1989, S. 38]. Diese Eigenschaften der beiden Geldmengen
sind jedoch nicht erst seit 1988 bekannt. Ausschlaggebend dafiir, da das Zwischenziel
zu Beginn des Jahres 1988 veridindert wurde, diirfte jedoch gewesen sein, daf die
Zentralbankgeldmenge in den Jahren 1986 und 1987 stiirker gestiegen ist als von der
Notenbank angestrebt worden war.35 Offensichilich hat sich die Notenbank von der
pragmatischen Uberlegung leiten lassen, eine Geldmenge zu finden, die sich leichter
steuern 14Bt. Der Ubergang zu SM3 stellt eine Anderung im Verhalten der Zentralbank
dar. Dies kann andere makrodkonomische Zusammenhiinge ebenfalls verindern. Wie
Tabelle 5. zeigt, unterscheiden sich die Koeffizienten der Fehlerkorrekturmodelle in
den beiden Zeitrdumen vor und nach dem Jahreswechsel 1987/88 in der Regel nicht
signifikant. Allerdings 14Bt sich die Nullhypothese der Strukturkonstanz fiir TM3 —
wenn auch nur bei einer Irrtumswahrscheinlichkeit von 10 vH — zuriickweisen.

35 vgI. Tabelle bei Deutsche Bundesbank [1993b, §. 110].
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Tabelle S — Zur Stabilitit von Geldnachfragefunktionen!

2 3 .
G| ot || oo | cososos
LSMIR 1,45 128 s s
LSM2R ¢ 1,54 1,24 s s
LSM3R 0.96 1,07 [ s
LTM2R T 046 0,70 ’ s s
LTM3R " 1,80% 1,96%+ s s
LCM2R 085 - : 0,90 s s
LCM3R NOLe6 1,61 $ s
LCESM2R 0.86 ' 0,68 s s
LCESM3R 095 1,07 s ‘ s
1 Schitzzeitraum 76.4-93.3, Fehlerkorrektormodelle gem4B Tabelle 4. — 2Chow-Splittest auf Struktur-
bruch zwischen 87.4 und 88.1. — 3 Chow-Forecasitest auf Strukturbruch zwischen 90.2 und 903, —
4 CUSUM-Test auf Stmktuxtruch. — 3 Cusum of Squared-Test auf Strukturbruch. — *(**, ***) = signifi-
kant bei einer Intumswahrscheinlichkeit von 10 vH (5 vH, 1 vH). — s = stabil, Intumswahrscheinlichkeit | .
10 vH, ’

Ein weiterer Strukmrbruch konnte zur Jahresmitte 1990 statigefunden haben, als in
Ostdeutschland die D-Mark eingefiihrt wurde. Da seit dem dritten. Quartal 1990 zu
wenig Beobachtungen fiir eine getrennte Schitzung des Fehlerkorrekturmodells vor-
liegen, wird — anders als ober — die Prognoseversion des Chow-Tests verwendet, - -
Wie Tabelle 5 zeigt, 148t sich die Hypothese der Strukturkonstanz — bei einer
Irrtumswahrscheinlichkeit vor 5 vH — nur fiir- TM3 zuriickweisen.

Zusitzlich zu den Chow-Tests wird die Strukturkonstanz im folgenden mit Hilfe von
Cusum und Cusum of Squares Tests untersucht. Problematisch ist jedoch, daB in den
Fehlerkorrekturmodellen Dummy-Variablen fiir das dritte Quartal 1990 und teilweise
fiir das vierte Quartal 1992 enthalten sind. Das rekursive Residuum etwa fiir das dritte
Quartal 1990 wird berechnet, indem die Koeffizienten des Fehlerkorrekturmodells auf
Basis der Daten bis zum zweiten Quartal geschiitzt und multipliziert werden mit den
exogenen Variablen des dritten Quartals. Der Koeffizient der Dummy-Variablen ist
somit unbestimmt, der Effekt des Gebietssprungs wird nicht berticksichtigt, so da das
rekursive Residuum im dritten Quartal 1990 einen extrem hohen Wert annimmt,
Wegen der Kumulierung der rekursiven Residuen wird die Zeitreihe der Teststatistiken
in jeder Periode verschoben, fiir die im Fehlerkorrekturmodell eine Dummy-Variable .
vorhanden ist. Dieser Effekt kann sostark sein, daB die kritischen Grenzen iiber- bzw.
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unterschritten werden und die Nullhypothese der Strukturkonstanz zuriickgewiesen
wird. Um diese Vérzcrrungen auszuschalten, werden die Beobachtungswerte der endo-
genen Variablen des Fehlerkorrekturmodells im dritten Quartal 1990 und ggf. im vier-
ten Quartal 1992 um den Wert der fiir den Gesamtzeitraum (76.4—93.3) geschitzten
Koeffizienten der Dummy-Variablen korrigiert. Die rekursiven Residuen werden dann
u.a. mit Hilfe der bereinigten Beobachtungen berechnet. A
C

Die Schaubilder 1 und 2 zeigen exemplarisch fiir das TM3-Fehlerkorrekturmodell die
Cusum und Cusum of squared Teststatistiken sowie die kritischen Werte, Die Darstel-
lung beginnt im vierten Quartal 1978, weil mindestens acht Beobachtungen erforder-
lich sind, um ein rekursives Residuum zu berechnen. Die Cusum-Teststatistik weist
-weder nach dem Jahreswechsel 1987/88 noch nach der Wirtschafts- und Wahrungs-
union mit der ehemaligen DDR eine signifikante Verinderung auf. Vielmehr schwankt
die Teststatistik um die Nullinie. Die Cusum of squared Teststatistik entwickelt sich
weitgehend parallel zu den kritischen Werten und iiberschreitet diese nicht. Folglich
konnen die beiden Tests — im Gegensatz zu den Chow-Tests — die Nullhypothese
der Strukturkonstanz nicht zuriickweisen. Dies gilt auch fiir die iibrigen Fehlerkorrek-
turmodelle (Tabelle 5). Alles in allem sind also allenfalls fiir TM3 leichte Zweifel an
der Stabilitit der Koeffizienten angebracht.

5.5. Simulationen

Die in Tabelle 4 angegebenen Werte fiir das BestimmheitsmaB und den Standardfehler
der Regression werden berechnet, indem fiir die verzégerten endogenen Variablen die
tatsichlichen Werte verwendet werden (statische historische Simulation). Im folgen-
den werden dagegen dynamische Simulationen durchgefithrt, Die zuvor geschitzten

Fehlerkorrekturmodelle bestehen aus drei Gleichungen36;

(92) FKT, = LXMLR, - B' - B.LBIP91, - BLXPL - B.D90.3-93.3

a o " 5 . s
(93) ALXMLR, =} + BiFKT_ + B3 > A\LXMLR,_, + B3, Y, A\LBIP91,

i=1 =0

A S .
+B2 Y AXPL_, + 2D90.3

i=0

36 Exemplarisch fiir das Aggregationsniveau 3, ohne Berticksichtigung der Reduktionen.
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Schaubild 1 — Cusum-Test auf Stabilitit der Geldnachfragefunktion fiir TM31

30
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1 Schiitzgleichung (91), Geraden bezeichnen kritische Werte fir die Irrtumswahrscheinlichkeiten. 1, 5 und
10 vH (jeweils von auBen nach innen)

Schaubild 2 — Cusulm of squared-Test auf Stabilitit der Geldnachfragefunktion fiir
™3 R -
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1 schatzgleichung (91), Geraden bezeichnen kritische Werte fiir die Irtumswahrscheinlichkeiten 1, 5 und
10 vH (jeweils von auBien nach innen)
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(94) LXMLR,=LXMLR, ., +ALXMLR, .

Die erste der Gleichungen stelit die Langfristbeziehung dar, wobei das Symbol # be-
deutet, daB'die Koeffizienten durch die oben geschitzten Werte ersetzt worden sind.
Der sich fiir eine Periode ergebende Fehlerkorrekturterm (FKT) wird in der Folge-
periode zur Erklirung der ersten Differenz der realen Geldmenge verwendet (zweite
Gleichung). Die dritte ist eine Identititsgleichung; sie beschreibt, da die Zuwachsrate
der realen. Geldmenge dazu verwendet wird, das Niveau dieser Variablen zu bestim-
men.

Zunichst wird eine dynamische historische Simulation durchgefﬁhrt. Die Niveau-
Werte fiir die logarithmierte, reale Geldmenge, die endogene Variable der Identitits-
' gleichung, werden in nominale und nicht-logarithmierte Grofien umgerechnet. So las-
sen sich die simulierten Niveau-Werte etwa fiir SM3 mit den von der Bundesbank in
Mrd. DM ausgewiesenen Werten vergleichen. Wie die Schaubilder 3 und 4 fiir die
tatséichlichen und simulierten Niveau-Werte von SM3 und TM3 exemplarisch zeigen,
bauen sich ggf. vorhandene Abweichungen wegen des Fehierkorrekturmechanismus
im Zeitablauf ab. Fiir beide Geldmengen entsprechen sich tendenziell die Perioden von
Uber- und Unterschitzungen. Allerdings scheinen die Abweichungen fiir TM3 etwas
ausgeprigter zu sein.

Um mogliche Unterschiede im Prognoseverhalten besser beurteilen zu kénnen, werden
die tatsichlichen und simulierten Zuwachsraten der reaten Geldmengen mit Hilfe ana-
lytischer MaBe niher untersucht. Wie Tabelle 6 zeigt, weicht die simulierte Zuwachs-
rate gemessen am root mean squared error in der Gréenordnung von 1 Prozentpunkt
von der tatsichlichen Zuwachsrate ab. Mit Ausnahme von CM2 weisen alle zins-
gewichteten Geldmengen hohere Prognosefehler auf als die summarischen Geldmen-
gen des entsprechenden Aggregationsniveaus. Zerlegt man den root mean squared
error, so zeigt sich unabhingig vom Aggregationsverfahren, daB ein vernachlissigbar
kleiner Teil des Prognosefehlers, nimlich fiir keine der Geldmengen mehr als 4 vH,
darauf zuriickgeht, daB die Anderungen der Zuwachsraten ‘systematisch ttber- oder un-
terschiitzt werden (UM) oder daB die Standardabweichung der prognostizierten Ande-
rungen nicht mit der der tatsiichlichen Anderungen tibereinstimmt (US). Der Prognose-
fehler geht somit nahezu ausschlieBlich auf Zufallseinfliisse zuriick.
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Schaubild 3 — Tatsdchliche und simulierte Werte der Geldmenge SM31
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Schaubild 4 — Tatséichliche und simulierte Werte der Geldmenge TM31
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1 1n Mrd. DM. Im Februar 1975 enispricht der Wert fiir 7M3 dem filr SM3.
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Tabelle 6 — Mafle zur Beurteilung der prognostizierten Zuwachsraten der realen

Geldmengen!
Geldmengenaggregat . MAP2 RMSE3 um4 uss uch
LSMIR \ 099 1,15 0,00 00 098
LSM2R 0,84 1,03 0,00 0,03 097
LSM3R 0,78 0,96 0,00 0,03 0,97
LTM2R 0.85 1,08 0,00 0,03 097
LTM3R 0,98 1,24 0,00 0,02 0,98
LCMZR - ‘ 0,77 0,93 0,00 0,03 0,97
LCM3R 0.85 1,05 0,00 0,02 0,98
_ LCESM2R 097 1,21 0,01 0,04 096
LCESM3R 1,00 1,24 0,00 0,03 0,97
! Dynamische Prognose, 76.4-93.3, Schiltzgleichung (91). — 2 Mittlerer absoluter Prognosefehler in Pro-
zentpunkten, — ° Wurzel aps dem mittleren quadratischen Prognosefehler in Prozentpunkten. —
Verzerrungs-Verhitltnis, — 5 Varianz-Verhiiltnis. — © Kovarianz-Verhiiltnis.

v

Um zu untersuchen,” wie die Geldnachfrage auf Verinderungen der exogenen
Variablen reagiert, werden im folgenden Schocksimulationen durchgefiihrt. Dazu ist
zu bestimmen, welche der exogenen Variablen verindert wird, wie stark die jeweiligen
Schocks sind, und wann dieser Schock stattfindet. Im folgenden werden Schocks
jeweils fiir die Reihe des realen Bruttoinlandsprodukts (BIP91) und fiir die der Geld-
preisindizes erzeugt. Fiir das Niveau des B/P91 wird unterstellt, da es sich um ein
Prozent erhthe, das Niveau des Geldpreisindexes steige um einen Prozentpunkt.
Ereignet sich der Schock nicht nur in einer Periode, sondern unterscheidet sich das
Niveau der Exogenen von den historischen Werten dauerhaft um den Betrag der
Stérung, dann entspricht die langfristige Reaktion der Endogenen bei der gewihiten
Stirke des Schocks den geschitzten Koeffizienten der Kointegrationsbeziehung.37 Bei
der Wahl des Zeitpunkts, wann sich der Schock ereignen soll, ist zu beachten, daB die
Reaktion der endogenen Variablen um so eher der tatsichlich zu erwartenden ent-
spricht, wenn die Koeffizienten des Modells konstant sind. Die Erfahrung zeigt, daB
Strukturbriiche vor allem an konjunkturellen Wendepunkten auftreten. Deshalb be-
ginnt die Schocksimulation im ersten Quartal 1983.

37 vgl. Werte in Tabelle 3,
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Schaubild 5 zeigt, um wieviel Prozent das Niveau einer nach einem bestimmten Ver-
fahren gebildeten realen Geldmenge des Aggregationsniveaus 338 die Werte fiir die
historische Simulation iibertrifft, wenn der Wert des BIP91 im ersten des 35 Quartale
umfassenden Simulationszeitraums um 1 vH hoher ist als der tatséichliche Wert. Die
Nachfrage nach allen realen Geldmengen steigt bereits im ersten Quartal; sie reagiert
offenbar sehr schnell auf Anderungen des Transaktionsvolumens. Dabei ist das Vor-
zeichen erwartungsgemiB positiv. Weil das Transaktionsvelumen nur einmalig steigt,
bildet sich die erhShte reale Geldhaltung in den folgenden Quartalen zuriick, voriiber-
gehend unterschreitet sie ihr historisches Niveau. Dieses auch als Unterschiefen
bezeichnete Phdnomen ist nicht Zeichen einer inaddquaten dynamischen Spezifikation,

sondern spiegelt die komplexen Anpassungsvorginge wider, tiber die die Wirtschafts-

theorie in der Regel keine Aussagen trifft. Die einzelnen Geldmengen passen sich dem
einmaligen Schock unterschiedlich an. Das Niveau von SM3 entwickelt sich —
insbesondere verglichen mit TM3 — verhiltnismaBig stetig. Dies zeigt sich auch bei
der Reaktion der realen Geldmengen auf einen permanenten Schock (Schaubild 6).

Schaubild 5 — Reaktionen der realen Geldmengen auf eine einmalige Erhohung des
realen Bruttoinlandsproduktsl a
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! Abweichung der Werte fiir die Schocksimnlation von denen fiir die historische Simulation in vH. Im ersten

Quartal Gbertriift das BIP91 das historische Niveau um ein Prozent. Die Zahlen auf der Abszisse bezeichnen
Quartale,

38 m folgenden beschrinken sich die Simulétionen auf Geldmengen des Aggregationsniveaus 3, da
dieses geldpolitisch am bedeutendsten ist.
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Schaubild 6 — Reaktionen der realen Geldmengen auf eine permanente Erhohung
des realen Bruttoinlandsprodukes!
.
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i Abweichung der Werte fiir die Schocksimulation von denen fiir die historische Simulation in vH. Mit dem
ersten Quartal beginnend @bertrifft das BIP91 das historische Niveau um ein Prozent. Die Zahlen auf der

Abszisse bezeichnen Quartale.

Die Schaubilder 7 und 8 stellen die Reaktion der realen Geldmengen auf einen einma-
ligen bzw. permanenten Anstieg der jeweiligen Geldpreisindizes um einen Prozent-
punkt dar. Erwartungsgem#f unterschreiten die realen Geldmengen die Werte der
historischen Simulation. Mit Ausnahme von CESM3 reagieren die realen Geldmengen
— im Unterschied zu den oben betrachteten Schocksimulationen — mit einer Verzs-
gerung von einem Quartal 39 Die Simulationen zeigen weiter, daB zinsgewichtete
Geldmengenaggregate nicht nur lang-, sondern vor allem kurzfristig deutlich stirker
auf Zinsinderungen reagieren als SM3. Dies deckt sich mit der Beobachtung, daB die
Zuwachsraten zinsgewichteter Geldmengen des Aggregationsniveaus 3 wihrend geld-
politrischer Restriktionsphasen deutlich unterhalb der von SM3 liegen [Kramer, 1994a,
S. 45 £.] Dieses Ergebnis ist insbesonders deshalb von Interesse, da die Notenbank im
Fall zinsgewichteter Geldmengenaggregate ihre Zinspolitik im Zeitablauf offenbar
weniger verindern muB, um das Aggregat im Rahmen einer potentialorientierten Geld-

politik stetig auszuweiten.

39 Wie Tabelle 4 zeigt, geht die Zuwachsrate des Geldpreisindexes zeitlich unverzégert nur in die
Gleichung fiir CESM3 ein.

5
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Schaubild 7— Reaktionen der realen Geldmengen auf einmalige Erhéhungen der

Geldpreisindizes! }
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Schaubild 8 — Reaktionen der realen Geldmengen auf permanente Erhohungen der
Geldprm'sindizesl
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5.6. Vergleich mit den Ergebnissen anderer Autoren

.
In der wirtschaftswissenschaftlichen Literatur sind fiir Deutschland zahlreiche Schiit-
zungen von Geldnachfragefunktionen dokumentiert. Sie beziehen sich jedoch nahezn
ausschlieBlich auf summarische Geldmengenaggregatc, fiir zinsgewichtete Geldmen-
gen liegen bisher nur wenig Ergebnisse vor.

Zahlreiche nach 1990 erschienene Studien zur Nachfrage nach Summen-Aggregaten
gehen nicht iiber den Zeitraum nach der Wirtschafts- und Wihrungsunion hinaus.40
Diejenigen, die ab Mitte 1990 gesamtdeutsche Daten verwenden, kommen vor allem
hinsichtlich_ der Frage, ob die Wiahrungsunion einen Strukturbruch darstellt, nicht zu
einheitlichen Schliissen. Von Hagen (1993, S. 820 £.] verwendet als endogene Variable
die auf Basis von SM1 und SM3 berechnete Umlaufgeschwindigkeit und berechnet fiir
die Zeit nach der Wihrungsunion out-of-sample Prognosefehler. Diese deuten fir SM3
darauf hin, daB ein Strukturbruch vorliegt. Weit weniger als im Fall von SM3 wird
dagegen die Stabilitit der anf Basis von SM1 berechneten Umlaufgeschwindigkeit
beeintrichtigt. Erklirt wird dies dadurch, daB sich das Finanzsystem in Ostdeutschland
zur Mitte des Jahres 1990 grundlegend Anderte. Die Neuerungen bestanden vor allem
darin, daB die Ostdeutschen unter zusitzlichen finanziellen Anlageméglichkeiten wih-
len konnten. In der frilheren DDR standen hierfiir nur Spareinlagen und Lebensver-
sicherungen zur Verfiigung, wobei letziere quantitativ vernachlissigbar sind [von
Hagen, 1993, S. 803 {.]. Die Neuerungen im Finanzsystem fiihrten dazu, daff Sparein-
lagen zugunsten anderer Anlageformen, die teilweise nicht zu SM3 zihlen, abgebaut
wurden. Folglich wurde vor allem SM3 und weniger SM1 beeinflult, dessen Kompo-
nenten in erster Linie Zahlungsmittelfunktionen erfiillen. Die Ergebnisse von Hagens
decken sich insofern mit denen dieser Arbeit, als die SM1-Geldnachfragefunktion im
Unterschied zu der fiir SM3 geschiitzten ohne eine Dummy-Variable, die mit dem drit-
ten Quartal 1990 beginnend den Wert 1 annimm, langfristig stabil ist.41

Scheide [1993, S. 110-116] wihlt ebenfalls die SM1- und SM3-Umlaufgeschwindig-
keit als erkldrende Variable und prognostiziert diese mit Hilfe von Transferfunktions-
modellen.42 Die Ein-Perioden-Prognosefehler liegen nach der Wihrungsunion nur
vereinzelt auBerhalb des 95-Prozent- Konfidenzintervalls. Dies spricht nach Scheide

40 Vgl. etwa Gaab und Liedtke {1992, Sf4,6‘0] oder Arestis et al. [1993, S. 3].
41 ygi. Tabelle 2. :
42 Zum Begriff des Transferfunktionsmodells vgl. Krimer {1994¢, S. 15].
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[1993, S. 114] dafiir, daB sich etwaige Instabilititen auf einen Zeitraum kurz nach der
Wihrungsunion beschrinken.

Der Sachverstindigenrat [1994, S. 130-131] erkliirt die Nachfrage nach der bereinig-
ten Zentralbankgeldmenge durch.ein Fehlerkorrekturmodell und kommt zu dem Er-
gebnis, daB sich jeder der geschitzten Koeffizienten nach Beginn der Wahrungsunion
nicht signifikant verindert hat. Allerdings weist der Sachverstindigenrat darauf hin,
daf der Zeitraum nach der Withrungsunion zu kurz ist, um endgiiltige Aussagen zu
treffen. :

Um die Nachfrage nach SM3 mit der von TM3 zu vergleichen, unterstellen
Leuchtmann und Liibbing [1993, S. 11] cinen partiellen Anpassungsmechanismus und
schitzen das Niveau der realen Geldnachfrage deshalb u.a. in Abhéngigkeit von einer
verzigerten endogenen Variablen. Sie finden heraus, daf die Nachfrage nach TM3
wesentlich zinselastischer ist als die nach SM3.43 Obwohl das Ergebnis plausibel
erscheint, ist darauf hinzuweisen, daB in dieser Arbeit die Erkenntnisse der Kointegra-
tionstheorie nicht berticksichtigt werden. Es ist somit nicht ausgeschlossen, da sich
die erklirenden Niveau-Variablen nur aufgrund eines "spurious regression”-Phino-
mens als signifikant erweisen.

Im Rahmen der Kointegrationstheorie schitzt Todter [1994, S, 332-340] zunichst die
langfristige Nachfrage nach SM3 und CM3%4, die von einer Variablen fiir das Trans-
aktionsvolumen und die Opportunititskosten der Geldhaltung erklért wird. Dariiber
hinaus wird a priori eine Dummy-Variable beriicksichtigt, die mit dem dritten Quartal
1990 beginnend den Wert 1 hat. In Ubereinstimmung mit den Ergebnissen der vorlie-
genden Arbeéit findet er heraus, daB die langfristige Semi-Elastizit4t der Geldnachfrage
in bezug auf die Opportunititskosten im Fall von CM3 deutlich hoher ist als bei SM3.
Dariiber hinaus deuten Chow-Forecast-Tests bei beiden Aggregaten nicht darauf hin,
daB sich die Koeffizienten der kurzfristigen Geldnachfragefunktionen nach der Wih-
rungsunion signifikant gelindert haben. Auch dieses Ergebnis steht in Einklang mit
denen der vorliegenden Arbeit.

43 vgl. Tabellen 3 und 4 bei Leuchtmann, Liibbing [1993).
44 Tydter [1994] bezeichnet CM?3 als transaktionsorientiert.
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6. Zusammenfassung nnd geldlgolitische Implikationen

Ziel der Untersuchung ist es, die Nachfrage nach zinsgewichteten und summarischen
Geldmengen miteinander zu vergleichen. Dazu werden zunichst langfristige Geld-
nachfragefunktionen geschitzt, wobeimit dem dritten Quartal 1990 beginnend fiir alie
Variablen gesamtdeutsche Daten verwendet werden. Es zeigt sich, daB die Wihrungs-
union mit der ehemaligen DDR sowohl fiir SM3 als auch fiir die zinsgewichteten Geld-
mengen des Aggregationsniveaus 3 die Stabilitit der Langfristbezichung beeintriich-
tigt. Dies gilt nicht fiir SM1 sowie die zinsgewichteten Geldmengen des Agpregations-
niveaus 2. Vor diesem Hintergrund sind Forderungen verstiindlich, anstetle von SM3
die Geldmenge SM1 zu steuern.45

Beriicksichtigt man etwaige Strukturbriiche in den Langfristbeziechungen durch
Dummy-Variablen, die im dritten Quartal 1990 beginnend den Wert 1 annehmen, und
schitzt kurzfristige Geldnachfragefunktionen, so erweisen sich deren Koeffizienten —
unabhingig vom gewihlten Aggregationsverfahren — in der Regel als im Zeitablauf
stabil, Um sowohl in der Lang- als auch in der Kurzfristgleichung Parameterstabilitit
zu gewahrlensten reicht es offenbar aus, einen einmaligen Sprung in der Langfnst-
bezmhung durch Dummy-Variablen zu beriicksichtigen.

Dynamische historische Simulationen des Fehlerkorrekturmodells zeigen, daf die Pro-
gnosefehler fiir zinsgewichtete Geldmengen bei gegebenem Aggregationsniveau die
fiir summarische Geldmengen etwas iibersteigen. Unabhiingig vom Aggregationsver-
fahren gehen die Prognosefehler ausschiieBlich auf Zufallseinfliisse zuriick.

Wiihrend sich zinsgewichtete und summarische Geldmengen hinsichtlich Stabilitit und
Prognosegenauigkeit dhnlich verhalten, reagieren sie kurzfristig recht verschieden auf
eine Anderung der Opportunititskosten der Geldhaltung: Die Nachfrage nach zins-

gewichteten Geldmengen des Aggrcganonsmveaus 3 ist wesentlich zinsreagibler als
die nach SM3. '

Die Bundesbank steuert in erster Linie nicht die Geldbasis, sondern die Geldmarktzin-
sen [Willms, 1993, S. 12 £]. Um anstelle von SM3 zinsgewichtete Geldmengen im
Rahmen einer potentialorientierten Geldpolitik stetig auszuweiten, mufl die Bundes-
bank ihren Instrumenteneinsatz weniger variieren. In der Vergangenheit hat sie die

45 Vgl. von Hagen [1994, S. 287 £.]. Der Prisident der Deutschen Bundesbank plddiert mit Blick auf
die schwindenden Unterschiede zwischen Geld und Geldkapital dafiir, die Geldmenge SM3 eher
um zinssensitive Komponenten zu bereinigen als auszuwciten [Tietmeyer, 1994, S. 31 )
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Zinsen nicht in dem MaB veriindert, wie es notwendig gewesen wiire, um fiir dic ver-
gleichsweise -wenig zinsreagible Geldmenge SM3 das jeweils angekiindigte Verlaufs-
ziel zu erreichen. Dies mindert die Glaubwiirdigkeit einer potentialorientierten Geld-
pdlitik fvon Hagen, 1994, S. 288]. Diese Gefahr besteht fiir zinsgewichtete Geldmen-
gen in weit geringerem MaBe. Hierin und nicht etwa in einer vermeintlich hoheren
Stabilitit der Geldnachfrage liegen die Vorteile zinsgewichteter Geldmengen.
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