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ZUSAMMENFASSUNG 

Das Anliegen dieses Beitrags ist es, die nach unten starren nominalen und tarifli-
chen Löhne mit der Normal-Measurement-Error-Modellvariante der Earnings-
Function-Methode gleichzeitig zu untersuchen. Die Analysen werden mit der I-
AB-Regionalstichprobe (1975–2001) separat für Arbeiter und Angestellte sowie für 
Frauen und Männer in West-Deutschland durchgeführt. Die Schätzungen legen 
nahe, dass der Lohnbildungsprozess in allen untersuchten Beschäftigtengruppen 
durch die Existenz von Abwärtslohnstarrheiten stark geprägt wird, wobei die Tarif-
lohnstarrheit die Abwärtsnominallohnstarrheit dominiert. Im Unterschied zu ver-
gleichbaren Studien können in diesem Beitrag mittels Monte-Carlo-Simulationen 
auch die möglichen Probleme bei der Anwendung der Earnings-Function-Methode 
zur gleichzeitigen Untersuchung von nach unten starren nominalen und tariflichen 
Löhnen aufgezeigt werden. 
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1 EINFÜHRUNG 

Die Diskussion um die nach unten starren Nominallöhne geht weiter. Das Interesse 

der Ökonomen an den Fragen, ob, weshalb und in welchem Ausmaß die Nominal-

löhne nicht gesenkt werden können, lässt sich durch deren wichtige Implikationen 

für die Geldpolitik sowie für die Funktionsweise des Arbeitsmarktes erklären. Denn 

wie Tobin (1972) argumentierte, können die Abwärtsnominallohnstarrheiten bei zu 

niedrigen Inflationsraten die nach adversen Schocks erforderlichen Reallohnkür-

zungen verhindern und so zu einer höheren Arbeitslosigkeit führen. Obwohl die 

nach unten starren Nominallöhne bereits zuvor in der Literatur Erwähnung fanden – 

Keynes (1936) machte in seiner „General Theory“ auf die Existenz von nach unten 

starren Nominallöhnen als einem bestehenden Phänomen aufmerksam – wurde die 

These von Tobin (1972) bis zur Mitte der neunziger Jahre von vielen Ökonomen 

kaum beachtet. Die Motivation für die Auseinandersetzung mit diesem Thema 

fehlte unter anderem deshalb, weil die Abwärtsnominallohnstarrheit die Existenz 

von Geldillusion zu implizieren scheint, die mit dem bis dahin vorherrschenden 

Bild des rational handelnden Individuums nicht vereinbar war. 

Erst mit der Studie von Akerlof, Dickens und Perry (1996), in der die Autoren 

durch plausible Modifikationen des Standard-NAIRU-Modells den von Tobin 

(1972) postulierten langfristigen Phillips-Kurven-trade-off bei zu niedrigen Inflati-

onsraten nachwiesen, entstand eine rege wissenschaftliche Debatte um die nach 

unten starren Nominallöhne. Im Mittelpunkt dieser bis heute andauernden Debatte 

steht die Frage, ob die in vielen westlichen Ländern beobachteten und im Rahmen 

der Preisstabilitätspolitik der Zentralbanken dieser Länder gezielt angestrebten 

niedrigen Inflationsraten auch mit Kosten verbunden sind, die sich in einer höheren 

unfreiwilligen Arbeitslosigkeit niederschlagen. Zur Klärung dieses Sachverhalts 

wurden im Verlauf des letzten Jahrzehnts mehrere Studien zur Untersuchung von 

Abwärtsnominallohnstarrheiten überwiegend mit Mikrodaten durchgeführt. Die 

signifikante Evidenz für die nach unten starren Nominallöhne konnte z.B. in den 

Studien von Gottschalk (2005) für die USA, von Knoppik und Beissinger (2003) für 
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Deutschland, von Devicienti (2003) für Italien, von Ekberg (2004a) für Schweden, 

von Fehr und Goette (2005) für die Schweiz, von Christofides und Stengos (2003) 

für Kanada, von Kuroda und Yamamoto (2003) für Japan, von Dwyer und Leong 

(2003) für Australien sowie von Castellanos, Garcia-Verdu und Kaplan (2004) für 

Mexiko gefunden werden. Als Begründungen für die Abwärtsnominallohnrigidität 

werden in der Literatur die sozialen Verhaltensnormen (Akerlof (2007)), die nomi-

nalen Moral- und Fairnessüberlegungen (Bewley (1999)), die nominale Verlust-

aversion (Shafir, Diamond und Tversky (1997)) sowie die Existenz von effizienten 

nominalen Lohn-Kontrakten (Holden (2004)) angeführt. Das Phänomen nach unten 

starrer Nominallöhne scheint in der modernen Ökonomie dank der vorliegenden 

Erkenntnisse aus den empirischen, verhaltensökonomischen, psychologischen sowie 

den theoretischen Studien weitgehend akzeptiert zu werden. In der aktuellen Dis-

kussion geht es deshalb nicht mehr darum, ob die Abwärtsnominallohnstarrheiten 

existieren (können), sondern vielmehr um die Frage, wie die vorliegende Abwärts-

nominallohnstarrheit robust geschätzt werden kann, um dann auch zuverlässige 

Aussagen über deren reale Effekte treffen zu können. Zur Schätzung von nach 

unten starren Nominallöhnen wurden mehrere Modelle entwickelt, die sich im 

Identifikationsprinzip, der Möglichkeit der Messfehlerberücksichtigung, der funkti-

onalen Form der Rigidität u.a. unterscheiden und sich in zwei Gruppen unterteilen 

lassen. Zum einen sind das die Modelle, in denen ausschließlich die nach unten 

starren Nominallöhne untersucht werden. Die oben angeführten Mikrodatenstudien 

gehören neben anderen zu dieser Modellgruppe. Zum anderen gibt es Modellansät-

ze, die zusätzlich eine alternative Zensierungsgrenze in der Lohnänderungsvertei-

lung berücksichtigen. Dabei wird diese alternative Zensierungsgrenze entweder als 

Abwärtsreallohnstarrheit sowohl im engeren Sinne als auch aus Gründen der Ver-

einfachung bezeichnet oder auch als tarifliche Lohnstarrheit interpretiert. Um zwi-

schen diesen beiden Modellgruppen besser differenzieren zu können, werden im 

Folgenden die Modelle, in denen alleinig die Abwärtsnominallohnstarrheit unter-

sucht wird, als „Modelle der ersten Generation“ bezeichnet. Entsprechend dazu 

werden die Modellansätze, die zusätzlich eine alternative Abwärtslohnrigidität 

analysieren, unter „Modelle der zweiten Generation“ subsumiert. Die Studien von 
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Fehr, Goette und Pfeiffer (2002) und Cornelißen und Hübler (2006) für Deutschland 

sowie die im Rahmen des kürzlich abgeschlossenen International Wage Flexibility 

Project durchgeführten Untersuchungen von Bauer, Bonin und Sunde (2004) für 

Deutschland, von Barwell und Schweitzer (2005) für Großbritannien, von Maida, 

Devicienti und Sestito (2005) für Italien, von Dickens u.a. (2006) und Dickens u.a. 

(2007) für 15 EU-Länder und die USA wenden die Modelle der zweiten Generation 

an. Die meisten dieser Studien finden geringere Schätzwerte für den Abwärtsnomi-

nallohnrigiditätsgrad als die vergleichbaren Untersuchungen, die sich ausschließlich 

auf die Abwärtsnominallohnrigidität konzentrieren, und relativ hohe Schätzwerte 

für das Ausmaß der Abwärtsreallohnrigidität. Folglich wird in diesen Studien ein-

gewandt, dass die herkömmliche Konzentration auf die Abwärtsnominallohnstarr-

heit im Rahmen der Modelle der ersten Generation empirisch nicht gerechtfertigt 

ist.3 Es wird allgemein auch erwartet, dass bei der Existenz nach unten starrer Real-

löhne die isolierte Untersuchung von nach unten starren Nominallöhnen (zumindest 

bei den herkömmlichen Methoden) tendenziell zu deren Überschätzung führen 

kann. In der Literatur gibt es auch plausible Erklärungen dafür, warum die Unter-

nehmen die nach adversen Schocks erforderlichen Reallöhnkürzungen nicht im 

gewünschten Ausmaß vornehmen würden. Zum einen wird die abwärtsgerichtete 

Starrheit der Reallöhne durch die Effizienzlohntheorien begründet, die für rational 

handelnde Individuen relevant sind.4 Da sich die rationalen Arbeitnehmer an den 

realen Größen orientieren, empfinden sie es als unfair, wenn ihnen real „etwas 

weggenommen“ wird bzw. die Arbeitgeber ihren Reallohn senken. Stattdessen 

erwarten sie, dass die Nominallöhne mindestens mit der erwarteten Preissteige-

rungsrate wachsen. Auch die Arbeitgeber sind gegenüber solchen Reallohnkürzun-

gen abgeneigt. Sie befürchten, dass die Reallohnkürzungen zu einer Verschlechte-

rung der Arbeitsmoral und zum reziproken Verhalten seitens der Arbeitnehmer, zur 

Verschlechterung der Qualität der zukünftigen Arbeitsplatzbewerber sowie zu einer 

                                                 
3 Siehe Fehr u.a. (2002, S. 2), Bauer u.a. (2004, S. 2). 
4 Vgl. Campbell und Kamlani (1997), Fehr und Falk (1999) und Agell und Bennmarker (2007). 

Bewley (1999, Kapitel 20) gibt einen umfassenden Überblick über die existierenden Theorien zur 
Erklärung von nach unten starren Reallöhnen. 
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höheren Beschäftigtenfluktuation führen würden. Zum anderen wird die Existenz 

nach unten starrer Reallöhne auf die Macht der Gewerkschaften in einer Volkswirt-

schaft zurückgeführt. Da die Gewerkschaften in wirtschaftlichen Abschwungphasen 

die Sicherung der Reallöhne präferieren, werden sie versuchen, die nach adversen 

Schocks erforderlichen Reallohnkürzungen zu verhindern, um so die Konsumge-

wohnheiten der Mehrheit ihrer Mitglieder aufrecht erhalten zu können, auch wenn 

dies für einige ihrer Mitglieder den Jobverlust bedeutet.5 Allgemein gilt: Je größer 

die Macht der Gewerkschaften in einer Ökonomie ist, desto höher wird die Lohn-

starrheit ausfallen, weil es wahrscheinlicher ist, dass die Gewerkschaften ihre Lohn-

forderungen auch durchsetzten können.  

Abgesehen von diesen Überlegungen zur Existenz von nach unten starren Reallöh-

nen bleibt aber die Frage nach deren verlässlicher Untersuchung in Mikrodaten 

weiterhin offen. Denn anders als bei der Abwärtsnominallohnstarrheit, deren Zen-

sierungsgrenze in der Lohnänderungsverteilung per Definition bei null liegt, ist die 

Zensierungsgrenze der Abwärtsreallohnrigidität, die sich zum Beispiel zwischen 

den Individuen, auf der Sektorebene und auch in der Zeit unterscheiden kann, unbe-

kannt und auch grafisch in den meisten Fällen nicht identifizierbar. Zur Lösung 

dieses Problems versuchen z.B. Bauer u.a. (2004), Barwell und Schweitzer (2005) 

sowie Maida u.a. (2005) in ihren Studien, die in der frühen Phase des International 

Wage Flexibility Project durchgeführt wurden, die unbekannte Zensierungsgrenze 

als „zufällig“ zu modellieren und samt deren Streuung im Rahmen des Modells 

mitzuschätzen. Allerdings wird diese Methode in den späteren Untersuchungen des 

Projekts aufgegeben6 und die alternative Zensierungsgrenze durch die geschätzte 

                                                 
5 Vgl. Holden und Wulfsberg (2007, S. 5 ff.). 
6 Als Erklärung hierfür wird angeführt, dass sich die Identifikationsannahmen im Rahmen des so 

konstruierten Modells nicht für alle untersuchten Länder als gültig erwiesen haben. Siehe Dickens 
u.a. (2006, Fußnote 5). 
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erwartete Inflationsrate approximiert, siehe Dickens u.a. (2006) und Dickens u.a. 

(2007).7  

Im Rahmen der vorliegenden Untersuchung für Deutschland, die auf der IAB-

Regionalstichprobe (1975–2001) basiert, wird die alternative Zensierungsgrenze 

ähnlich Fehr u.a. (2002) sowie Cornelißen und Hübler (2006) durch die sektorspezi-

fische Tariflohnsteigerung approximiert und somit als „fest“ modelliert. Entspre-

chend beschränken sich die Analysen auf die nach unten starren nominalen und 

tariflichen Lohnstarrheiten. Die Überlegung bei der tariflichen Lohnstarrheit ist, 

dass sich die durch die Gewerkschaften vertretenen Individuen bei ihren Lohnforde-

rungen nicht nur an der erwarteten Inflationsrate sondern auch an den anderen 

Kriterien wie z.B. dem realen Produktivitätswachstum orientieren. Sie erwarten 

deshalb, dass die Nominallöhne nicht mit einer geringeren als der vorher vereinbar-

ter Rate wachsen. Da in Deutschland für rund 70 Prozent aller Beschäftigten Tarif-

verträge gelten,8 erscheint die Untersuchung von Abwärtsnominal- und Tariflohn-

starrheiten für Deutschland als sinnvoll. 

Zusätzlich zu den Überlegungen in Fehr u.a. (2002) und Cornelißen und Hübler 

(2006) wird im Rahmen dieser Arbeit noch berücksichtigt, dass die falsche Vorgabe 

der „tariflichen“ Zensierungsgrenzen (sektorspezifischen Tariflohnsteigerungen) zu 

der Verzerrung der geschätzten Werte führen kann. Deshalb werden die Modellie-

                                                 
7 Angemerkt sei an dieser Stelle, dass die Untersuchungen aus der frühen Phase des Projekts – 

gemeint sind hier vor allem Studien von Maida u.a. (2005) für Italien, Bauer u.a. (2004) für 
Deutschland und die Analysen bei Dickens u.a. (2006) und Dickens u.a. (2007) – zum Teil gegen-
sätzliche Ergebnisse aufweisen. So stellen z.B. Maida u.a. (2005) in ihrer Untersuchung fest, dass 
der Abwärtsreallohnrigiditätsgrad im Durchschnitt 52 Prozent beträgt und um 27 Prozentpunkte 
höher als der geschätzte Grad der Abwärtsnominallohnrigidität ist. Dickens u.a. (2006) stellen aber 
in ihrer Länderstudie, in der sie unter anderem die gleichen Daten für Italien verwenden, fest, dass 
der Grad der Abwärtsnominallohnstarrheit in Italien mit 65 Prozent deutlich über dem der Ab-
wärtsreallohnstarrheit liegt, der im Durchschnitt 15 Prozent beträgt (siehe Tabelle 1). Da zudem 
die geschätzten Rigiditätsgrade in den Länderstudien von Dickens u.a. (2006) und Dickens u.a. 
(2007) für einige der untersuchten Länder trotz gleicher Datenbasis ebenfalls sehr unterschiedliche 
Werte aufweisen, bleibt es letztendlich unklar, wie hoch die empirisch relevanten nominalen und 
realen Abwärtslohnstarrheiten für die einzelnen Länder tatsächlich sind. 

8 Vgl. Franz und Pfeiffer (2006). Häufig würden sich aber auch nicht tarifgebundene Unternehmen 
in den Arbeitsverträgen an den tarifvertraglichen Bestimmungen orientieren, so dass insgesamt 
sogar rund 90 Prozent aller Beschäftigten direkt oder indirekt den tarifvertraglichen Regelungen 
unterliegen, siehe Franz (2006, S. 243). 
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rungen von Fehr u.a. (2002) erweitert, indem die tarifliche Zensierungsgrenze alter-

nativ als fest aber unbekannt modelliert wird. Beide Modellierungsvarianten wurden 

mit Hilfe von Monte-Carlo-Simulationen überprüft. Diese zeigen, dass die im Rah-

men dieser Untersuchung vorgenommenen Erweiterungen bei der Modellierung der 

tariflichen Zensierungsgrenze die zuverlässigere Spezifikation darstellen. 

Dieser Beitrag ist wie folgt strukturiert: Abschnitt 2 enthält eine ausführliche Do-

kumentation der Studien, die die Modelle der zweiten Generation anwenden. Ab-

schnitt 3 stellt das Modell vor und diskutiert es kritisch. In Abschnitt 4 werden die 

Daten und die Datenselektion beschrieben. Der dann folgende Abschnitt 5 analy-

siert die Ergebnisse aus den Monte-Carlo-Simulationen. Abschnitt 6 erläutert die 

empirische Implementierung des Modells und diskutiert anschließend die Ergebnis-

se. Der Beitrag endet mit abschließenden Bemerkungen im Abschnitt 7.  



2 STAND DER FORSCHUNG 

Die Literatur zur gleichzeitigen Berücksichtigung von nach unten starren nominalen 

und realen Löhnen in Mikrodaten ist sehr spärlich, die vorliegende Evidenz ist 

gemischt und zum Teil sehr überraschend (vgl. Tabelle 1). Die meisten Untersu-

chungen beruhen auf der Earnings-Function-Methode von Altonji und Devereux 

(2000), die ursprünglich für die Analyse von nach unten starren Nominallöhnen in 

Mikrodaten entwickelt wurde und eine der unkritischsten Ansätze unter den Model-

len der ersten Generation zur Untersuchung von Abwärtsnominallohnstarrheiten 

darstellte. Diese parametrische Methode liefert die Basis für viele Modelle der 

zweiten Generation, die die zusätzliche Berücksichtigung nach unten starrer Real-

löhne zulassen. Bei der Identifikation nach unten starrer Löhne kann sich die Ear-

nings-Function-Methode beider in der Literatur verwendeten Identifikationsstrate-

gien bedienen. Im Rahmen der ersten Identifikationsstrategie wird eine a-priori 

Annahme über die Form der kontrafaktischen Verteilung getroffen, so dass die 

beobachtete Abweichung von dieser Annahme als Folge von Abwärtslohnstarrhei-

ten interpretiert wird. Die zweite Identifikationsstrategie beruht auf dem Prinzip der 

gemeinsamen Variation der Lage der gewünschten und der Form der tatsächlichen 

Lohnänderungsverteilungen. Diesem Identifikationsprinzip liegt folgende Überle-

gung zugrunde: Beim Vorliegen von nach unten starren Löhnen würde man die 

Konzentration der Wahrscheinlichkeitsmassen an den jeweiligen Zensierungsgren-

zen beobachten, so dass die tatsächliche faktische Lohnänderungsverteilung mehr 

schief (rechtsschief) ist, als die gewünschte kontrafaktische Lohnänderungsvertei-

lung. Variiert diese Schiefe mit der Lage der kontrafaktischen Verteilung, so stellt 

dies ein Indiz dafür dar, dass die Löhne abwärtsrigide sind.9 Zusätzlich wird im 

Rahmen des Earnings-Function-Ansatzes auch der Tatsache Rechnung getragen, 

dass sich zum einen die Form der kontrafaktischen Lohnänderungsverteilung selbst 

                                                 
9 Zu beachten ist allerdings, dass die zweite Identifikationsstrategie nur unzureichend zur Identifika-

tion nach unten starrer Reallöhne beitragen kann, weil sich deren Zensierungsgrenze mit der Lage 
der Verteilung verschiebt. 
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im Zeitverlauf ändern kann. Das geschieht z.B. wenn sich die Zusammensetzung 

der Belegschaft und/oder makroökonomische Variablen ändern. Zum anderen be-

rücksichtigt dieser Ansatz, dass die Formänderung der faktischen Lohnänderungs-

verteilung durch die in den Daten vorhandenen Messfehler verzerrt sein kann. Die 

Möglichkeit der Messfehlerberücksichtigung im Rahmen des Schätzmodells stellt 

einen wichtigen Vorteil der Earnings-Function-Methode gegenüber den alternativen 

Ansätzen dar. Diese Eigenschaft fällt bei der Untersuchung nach unten starrer Real-

löhne noch mehr ins Gewicht, weil deren Zensierungsgrenze, die sich zum Beispiel 

zwischen den Individuen, auf der Sektorebene und/oder auch in der Zeit unterschei-

den kann, unbekannt und visuell in den meisten Fällen nicht identifizierbar ist.10 Die 

Modellierung dieser unbekannten Zensierungsgrenze stellt deswegen den schwie-

rigsten Teil bei der Untersuchung von nach unten starren realen Löhnen dar. Dieser 

Umstand erklärt auch, weshalb es in der vorliegenden Literatur zu der gleichzeiti-

gen Berücksichtigung von nach unten starren nominalen und realen Löhnen bis jetzt 

keine die Mehrheit der Forscher überzeugende Spezifikation gibt, wie die nach 

unten starren Reallöhne robust (mit)geschätzt werden können. Der folgende Litera-

turüberblick gibt einen Einblick in die verwendeten Methoden sowie die resultie-

renden Ergebnisse. 

Als eine der ersten Mikrodatenstudien zur gleichzeitigen Berücksichtigung von 

nach unten starren nominalen und realen Löhnen wird in der Literatur die Studie für 

Deutschland von Fehr u.a. (2002) erwähnt, die mit der IAB-Beschäftigtenstichprobe 

(1975–1995) durchgeführt wurde.11 Dabei approximieren die Autoren die unbe-

kannte Zensierungsgrenze für nach unten starre Löhne durch das jeweils aktuelle 

Tariflohnwachstum und definieren die unterbleibenden Lohnänderungen unterhalb 

                                                 
10 Dies ist möglicherweise zum Teil auf die Messfehler zurückzuführen, die die Wahrscheinlich-

keitsmasse von den möglichen Spikes an den jeweiligen Zensierungsgrenzen zu den Seiten der 
Verteilung verschieben. 

11 Die Studie von Fehr u.a. (2002) ist seit Januar 2007 im Internet nicht mehr verfügbar. Sie wird im 
Rahmen dieser Arbeit dennoch zitiert, weil andere Studien – vor allem deutsche – sie ebenfalls 
zitieren und zum Teil darauf aufbauen. 
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dieser Zensierungsgrenze als tarifliche Lohnstarrheit.12 Die Analysen basieren auf 

der Normal-Measurement-Error-Modellvariante der Earnings-Function-Methode, 

bei der angenommen wird, dass alle Beobachtungen mit normalverteilten Messfeh-

lern behaftet sind. Die Schätzungen werden für die einzelnen Jahre, sowie für 

„Stayers“ (Beschäftigte, die in zwei nacheinander folgenden Perioden im gleichen 

Betrieb bleiben) und „Movers“ (Betriebswechsler) getrennt durchgeführt.13 Fehr 

u.a. (2002) finden signifikante Hinweise für die Existenz nach unten starrer Tarif-

löhne, die sogar quantitativ bedeutender als die nach unten starren Nominallöhne 

sind. So beträgt der Anteil der von der tariflichen Rigidität betroffenen Beobach-

tungen für „Stayers“ über den Beobachtungszeitraum im Durchschnitt fast 46 Pro-

zent, während der Anteil der von der Abwärtsnominallohnrigidität betroffenen 

Beobachtungen im Mittel unter 7 Prozent liegt. Die entsprechenden Werte für „Mo-

vers“ liegen bei 19 Prozent für die tarifliche bzw. 1,5 Prozent für die nominale 

Abwärtslohnrigidität. Weiterhin untersuchen Fehr u.a. (2002) in ihrer Studie die 

realen Effekte nach unten starrer Löhne, indem sie den so genannten „wage sweep 

up“, der die Differenz zwischen der erwarteten tatsächlichen und der erwarteten 

gewünschten Lohnänderung angibt, berechnen. Sie stellen fest, dass die Abwärts-

lohnstarrheiten auf der individuellen Ebene keine negativen Beschäftigungseffekte 

haben, so dass die Arbeitnehmer mit einem höheren individuellen „wage sweep up“ 

kein Arbeitslosigkeitsrisiko haben und auch kein niedriges Lohnwachstum in der 

nahen Zukunft befürchten müssen. Lohnrigiditäten würden vielmehr einen negati-

ven Einfluss auf die Gruppe der Beschäftigten ausüben, deren Löhne flexibel sind. 

                                                 
12 Man beachte, dass die Tariflohnstarrheit in der Literatur oft – sei es bewusst aus Vereinfachungs-

gründen oder unbewusst – fälschlicherweise als eine Art der Reallohnstarrheit interpretiert wird. 
Dabei kann die tarifliche Zensierungsgrenze, die der tarifvertraglich vereinbarten Lohnsteigerung 
entspricht, auch kleiner als die erwartete Inflationsrate sein, was einer Reallohnkürzung entspre-
chen würde. 

13 Bei der Schätzung nach unten starrer Nominallöhne wenden die Autoren die Schwellenwertvarian-
te an, bei der angenommen wird, dass die Nominallohnkürzungen unterhalb eines bestimmten 
Schwellenwerts nicht durchgeführt werden können. Begründet wird das damit, dass die Nominal-
lohnsenkungen auch mit Kosten für die Firmen verbunden sind und diese Kosten bei Werten un-
terhalb des Schwellenwerts größer sind als der durch die Nominallohnsenkung entstehende Nut-
zen. 
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Auf der Firmen- und Sektorebene seien die höheren aggregierten „wage sweep ups“ 

allerdings mit geringerem Beschäftigungswachstum verbunden.14 

Ein ähnliches Vorgehen bei der Modellierung der unbekannten Zensierungsgrenze 

nach unten starrer Löhne findet sich auch bei Cornelißen und Hübler (2006), deren 

Studie auf der aktuellen Version des Deutschen Sozioökonomischen Panels 

(1984-2004) beruht. Die Autoren unterscheiden ähnlich Fehr u.a. (2002) zwischen 

der nominalen und der tariflichen Abwärtslohnstarrheit und definieren die Letztere 

entsprechend als die Lohnstarrheit, die aufgrund von kollektiv ausgehandelten 

Tarifverträgen zustande kommt. Anders als Fehr u.a. (2002) führen die Autoren 

Längsschnittanalysen durch und verwenden zwei alternative Messfehlermodellvari-

anten. Im Rahmen der ersten Modellvariante, die als „restringiertes“ Messfehler-

modell bezeichnet wird, nehmen die Autoren an, dass die Beobachtungen genau 

dann mit einem Messfehler behaftet sind, wenn die berichteten Löhne in mindestens 

einer von zwei aufeinander folgenden Perioden gerundete Werte aufweisen. Der 

nach dieser Definition berechnete Anteil der von den Messfehlern betroffenen 

Beobachtungen beträgt fast 93 Prozent. Nur 7 Prozent der Beobachtungen sind 

messfehlerfrei.15 Die zweite Messfehlerspezifikation entspricht der Normal-

Measurement-Error-Modellvariante, bei der vereinfachend unterstellt wird, dass alle 

Beobachtungen mit Messfehlern behaftet sind. Auffallend groß und überraschend 

sind die Unterschiede in den Ergebnissen zwischen diesen zwei Modellen.16 Im 

Rahmen des ersten Modells beträgt der Anteil der Beobachtungen, die unter das 

Tariflohnrigiditätsregime fallen, 45 Prozent, während der Anteil derer, die unter das 

                                                 
14 Siehe zur ausführlicheren Dokumentation der Ergebnisse von Fehr u.a. (2002) auch Pfeiffer 

(2003). 
15 Anders als in der in Altonji und Devereux (2000) entwickelten und in vielen Mikrodatenstudien zu 

nach unten starren Nominallöhnen angewendeten Mixed-Measurement-Error-Modellvariante, wo 
die einzelnen Messfehlerregimewahrscheinlichkeiten im Rahmen des Modells mitgeschätzt wer-
den, sind also in dieser Modellvariante von Cornelißen und Hübler (2006) die Anteile der Mess-
fehlerregime deterministisch und von vornherein bestimmt.  

16 Die Unterschiede in den Ergebnissen sind insofern überraschend, als der Anteil der messfehlerbe-
hafteten Beobachtungen in der ersten Modellvariante 93 Prozent beträgt und somit der Unterschied 
zu der Normal-Measurement-Error-Modellvariante mit dem entsprechenden Anteil von 100 Pro-
zent nicht groß ist. Zudem ist die Streuung der gewünschten kontrafaktischen Lohnänderungsver-
teilung und des Messfehlers in beiden Modellen fast identisch. 



STAND DER FORSCHUNG 11 

Nominallohnrigiditätsregime fallen, bei 2 Prozent liegt. Die entsprechenden Anteile 

bei der Normal-Measurement-Error-Methode liegen bei 32 Prozent für die tarifliche 

und 28 Prozent für die nominale Abwärtslohnrigidität. Cornelißen und Hübler 

(2006) untersuchen weiterhin in ihrer Studie die realen Effekte nach unten starrer 

Löhne auf der individuellen Ebene. Sie stellen fest, dass Arbeitnehmer mit höherem 

„wage sweep up“ nicht nur ein geringeres Entlassungsrisiko haben, sondern inner-

halb ihres Betriebes auch bessere Beförderungsmöglichkeiten als die Beschäftigten 

mit den geringeren „wage sweep ups“ genießen können. 

Christofides und Li (2005) untersuchen in ihrer Studie für Kanada die Existenz von 

nominalen und realen Abwärtslohnstarrheiten, indem sie die Nominallohnanpas-

sungen in den tarifvertraglichen Daten (1976–2000) von Human Resource Deve-

lopment Canada (HRDC) analysieren. Die Untersuchungen basieren auf einer ein-

facheren Version des Earnings-Function-Ansatzes, in der wegen der messfehlerfrei-

en Struktur der Daten keine Messfehler berücksichtigt werden. Bei ihren Schätzun-

gen verwenden die Autoren die Schwellenwertvariante der Earnings-Function-

Methode, bei der – wie oben erwähnt – angenommen wird, dass die Nominallohn-

kürzungen bis zu einem bestimmten Schwellenwert α  aufgrund von Anpassungs-

kosten nicht durchgeführt werden können. Christofides und Li (2005) finden eine 

stark signifikante Evidenz für die nach unten starren Nominallöhne in den kanadi-

schen tarifvertraglichen Daten.17 Die Identifikation nach unten starrer Reallöhne 

basiert auf dem geschätzten Einfluss der erwarteten und der unerwarteten Inflations-

raten in der Schätzgleichung der gewünschten Lohnänderung. Die Autoren gehen 

davon aus, dass sich die Individuen bei ihren Lohnforderungen, falls sie keine 

Reallohnsenkungen hinnehmen wollen, nicht nur an der erwarteten Inflationsrate, 

sondern auch an ihren Erfahrungen mit den Inflationsüberraschungen (unerwarteten 

Inflationsraten) orientieren. Im Falle einer „perfekten“ Abwärtsreallohnrigidität 

würden die Koeffizienten beider Inflationsraten genau eins ergeben. Werte kleiner 

                                                 
17 Zu beachten ist dabei, dass Christofides und Li (2005) in ihrer Studie auch die Existenz von 

Menükosten untersuchen. Sie stellen aber fest, dass diese sowohl für positive als auch für negative 
Nominallohnanpassungen sehr gering (sehr nahe null) sind, so dass der größte Teil des geschätzten 
Werts von 50.10−=α  auf die Abwärtsnominallohnstarrheiten zurückzuführen sei. 
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eins sollen entsprechend eine mildere Form von Abwärtsreallohnstarrheit implizie-

ren. Die tatsächlich geschätzten Werte liegen bei 0,90 für die erwartete und 0,62 für 

die unerwartete Inflationsrate. Das bedeutet, so die Autoren, dass 90 Prozent der 

erwarteten Inflationsrate und über 62 Prozent der unerwarteten Inflationsrate aus 

dem vorhergehenden Tarifvertrag in der aktuellen tariflichen Nominallohnanpas-

sung berücksichtigt werden. Die Größe und die Signifikanz dieser Koeffizienten 

sollen auf die Existenz nach unten starrer Reallöhne in den untersuchten Daten 

hindeuten. 

Die Studien von Bauer u.a. (2004) für Deutschland, Barwell und Schweitzer (2005) 

für Großbritannien sowie Maida u.a. (2005) für Italien stellen die ersten Untersu-

chungen auf der Länderebene dar, die im Rahmen des International Wage Flexibili-

ty Project (IWFP) durchgeführt wurden. Entsprechend ist die Vorgehensweise in 

diesen drei Studien in vielen Punkten ähnlich. Angemerkt sei aber an dieser Stelle, 

dass die Modellierungen in diesen Studien sich weitgehend – und nicht nur in Be-

zug auf die alternative Zensierungsgrenze – von denen in den aktuelleren Untersu-

chungen im Rahmen des IWFP, auf die später näher eingegangen wird, unterschei-

den. 

Eine wichtige Gemeinsamkeit in den Studien von Bauer u.a. (2004), Barwell und 

Schweitzer (2005) sowie Maida u.a. (2005) besteht darin, dass die unbekannte 

Zensierungsgrenze für die nach unten starren Reallöhne als zufällig modelliert wird 

und deren Erwartungswert und Streuung im Rahmen des Modells zusammen mit 

den anderen Parametern mitgeschätzt werden. Die Schätzungen für Deutschland 

und Italien basieren auf der modifizierten Version der Mixed-Measurement-Error-

Methode.18 Bauer u.a. (2004) führen in ihrer Studie mit der IAB-Regionalstichprobe 

(1975–1997) Querschnittanalysen durch und modellieren die unbekannte Zensie-

                                                 
18 Im Unterschied zu der Originalversion dieser Messfehlerspezifikation bei Altonji und Devereux 

(2000) wird in den Studien von Bauer u.a. (2004) sowie Maida u.a. (2005) zwischen drei (statt 
zwei) Messfehlerregimen unterschieden: Das Regime ohne Messfehler, in dem die tatsächliche 
Lohnänderung auch beobachtet werden kann. Das Regime mit einem Messfehler, in dem die Löh-
ne in einem der zwei nacheinander folgenden Perioden mit dem Messfehler behaftet sind. Und 
schließlich das Regime mit zwei Messfehlern, wo die Löhne in beiden nacheinander folgenden 
Perioden falsch übermittelt werden. 
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rungsgrenze für die nach unten starren Reallöhne als eine Funktion von einer Kon-

stanten und einem normalverteilten Störterm. Die so konstruierte Zensierungsgren-

ze soll entweder die tarifvertraglich vereinbarten Lohnänderungen für die einzelnen 

Sektoren bzw. Berufsgruppen widerspiegeln oder die Inflationsrate, die von den 

Firmen bzw. Beschäftigten aktuell erwartet wird. Die geschätzten Werte für die 

Zensierungsgrenze variieren zwischen 6,5 Prozent im Jahr 1977 und 1,5 Prozent im 

Jahr 1997 mit den geschätzten Streuungen um diese Zensierungsgrenzen von ent-

sprechend 2,5 und 0,7 Prozentpunkten. Die Autoren finden signifikante Hinweise 

für die Existenz nach unten starrer Löhne, wobei die Abwärtsreallohnstarrheit 

gegenüber der Abwärtsnominallohnstarrheit überwiegt.19 So beträgt der geschätzte 

Reallohnrigiditätsgrad im Schnitt über alle Jahre 50 Prozent, während der Abwärts-

nominallohnstarrheitsgrad im Mittel bei 17 Prozent liegt. Weiterhin untersuchen 

Bauer u.a. (2004) in ihrer Studie die realen Effekte nach unten starrer Löhne, indem 

sie die aggregierten „wage sweep ups“ für beide Rigiditätsarten berechnen und 

deren Einfluss auf die Änderungsrate der Arbeitslosenquote in der nahen Zukunft 

(in der nächsten Periode) sowie in der weiteren Zukunft (in zwei Perioden) analy-

sieren. Überraschend stellen sie fest, dass die Abwärtsnominallohnstarrheit sowohl 

kurzfristig als auch „langfristig“ keinen signifikanten Einfluss auf die Arbeitslosig-

keit hat. Anders verhält es sich aber bei der Abwärtsreallohnstarrheit, die einen 

signifikanten „langfristigen“ Effekt auf die Arbeitslosigkeit aufweisen kann. Eine 

weitere interessante Erkenntnis der Studie ist, dass die Abwärtsnominallohnstarrhei-

ten mit höherer Inflationsrate abnehmen, die Abwärtsreallohnstarrheiten dagegen 

zunehmen würden.20  

Die Studie für Italien von Maida u.a. (2005) beruht auf ähnlichen Überlegungen wie 

die Studie für Deutschland, enthält aber einige zusätzliche Erweiterungen. Für ihre 

Untersuchungen mit den Daten des Worker History Italian Panel (1985–1999) teilen 

die Autoren den beobachteten Zeitraum von fünfzehn Jahren in fünf Intervalle auf 

                                                 
19 Auffällig sind in dieser Studie die hohen Schätzwerte für die Streuung der Messfehler, die im 

betrachteten Zeitraum zwischen 0,19 und 0,30 Prozentpunkten variieren. 
20 Vgl. Bauer u.a. (2004, Tabelle 8). 
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und führen dann für diese einzelnen Intervalle die Schätzungen durch. Bei der 

Modellierung der Zensierungsgrenze nach unten starrer Reallöhne verwenden die 

Autoren zwei alternative Varianten. Im Rahmen der ersten Modellierungsvariante 

wird die unbekannte Zensierungsgrenze als eine Funktion von Jahresdummies und 

einem normalverteilten Störterm formuliert. Die so konstruierte Zensierungsgrenze 

soll die Verteilung der jeweils aktuell erwarteten Inflationsrate widerspiegeln. 

Alternativ dazu wird die Zensierungsgrenze als eine Funktion von tarifvertraglich 

vereinbarten Lohnänderungen und einem normalverteilten Störterm modelliert.21 

Diese alternative Strategie diene, so die Autoren, dem Robustheitscheck bei der 

Identifikation der realen Zensierungsgrenze und berücksichtige die Tatsache, dass 

der Lohnbildungsprozess in Italien durch viele institutionelle Faktoren geprägt wird. 

Maida u.a. (2005) finden signifikante Evidenz für beide Rigiditätsarten, wobei die 

Abwärtsreallohnstarrheit die Abwärtsnominallohnstarrheit in beiden alternativen 

Modellierungsvarianten deutlich dominiert (siehe Tabelle 1).22 Die Wahrscheinlich-

keit, in das Reallohnrigiditätsregime zu fallen, beträgt im Rahmen der ersten bzw. 

zweiten Modellierungsvariante im Schnitt 53 bzw. 50 Prozent, während die Wahr-

scheinlichkeit für das Nominallohnrigiditätsregime bei 24 bzw. 26 Prozent liegt. 

Die Autoren untersuchen anschließend in ihrer Studie auch die realen Effekte nach 

unten starrer Löhne und stellen fest, dass beide Rigiditätsarten auf der aggregierten 

Ebene mit negativen Beschäftigungseffekten verbunden sind.  

Die Studie von Barwell und Schweitzer (2005) für Großbritannien, die mit dem 

New Earnings Survey Panel (1978–1998) durchgeführt wird, weist einige Unter-

schiede zu den anderen zwei oben beschriebenen Studien im Rahmen des IWFP 

auf. Um die Anzahl der zu schätzenden Parameter zu reduzieren, schätzen die Auto-

ren die kontrafaktische Lohnänderung mit Hilfe der Quantilsregression außerhalb 

                                                 
21 Die tarifvertraglich vereinbarte Lohnänderung selbst wird dabei auf folgende Weise ermittelt: 

rit=(cit - cit-1)/ wit-1, wobei cit den tarifvertraglich vereinbarten Lohn für die Branche i in der aktuel-
len Periode, cit-1 den tarifvertraglich vereinbarten Lohn für die Branche i in der Vorperiode und 
wit-1 den beobachteten Lohn für das Individuum i in der Vorperiode darstellen. 

22 Man beachte, dass die Autoren trotz unterschiedlicher Modellierungen der realen Zensierungs-
grenze und der damit verbundenen unterschiedlichen inhaltlichen Überlegungen in beiden Varian-
ten die gleiche Bezeichnung „Abwärtsreallohnstarrheit“ verwenden. 
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des Maximierungsproblems. Weiterhin wird auch der Anteil der messfehlerbehafte-

ten Beobachtungen vereinfachend außerhalb des Modells ermittelt.23 Bei der Mo-

dellierung der unbekannten Zensierungsgrenze nach unten starrer Reallöhne gehen 

die Autoren aber ähnlich wie in den anderen Studien vor. Sie nehmen an, dass diese 

normalverteilt ist, mit der durchschnittlich erwarteten Inflationsrate als dem Erwar-

tungswert und einer Varianz, die angibt, wie diffus die Inflationserwartungen der 

Individuen zum Zeitpunkt der Lohnverhandlungen waren. Barwell und Schweitzer 

(2005) finden signifikante Hinweise für die nach unten starren Löhne in Großbri-

tannien. Der Anteil der Beobachtungen, die in das Reallohnrigiditätsregime fallen, 

beträgt im Schnitt über den beobachteten Zeitraum 41 Prozent und liegt um fast 27 

Prozentpunkte höher als der entsprechende Anteil für das nominale Regime. Der 

Anteil der Beobachtungen, die in das flexible Regime fallen, hat im Zeitverlauf vor 

allem auf Kosten des realen Regimes um fast 25 Prozentpunkte zugenommen. Die 

geschätzten Zensierungsgrenzen für die nach unten starren Reallöhne stimmen mit 

den Überlegungen der Autoren überein, dass diese die durchschnittlich erwartete 

Inflationsrate widerspiegeln sollen. Die Schätzwerte variieren zwischen ca. 15 

Prozent im Jahr 1980 und 2,6 Prozent im Jahr 1995. Die geschätzten Streuungen um 

diese Zensierungsgrenzen weisen allerdings zum Teil keine plausiblen Werte auf. 

Den grafischen Darstellungen nach zu urteilen, liegen die geschätzten Streuungen 

Ende der 1970er und Anfang der 1980er Jahre bei über 5 Prozentpunkten.24 Die 

Autoren erklären dies durch die hohe beobachtete Volatilität in den monatlichen 

Inflationsraten in diesem Beobachtungszeitraum. Barwell und Schweitzer (2005) 

untersuchen weiterhin in ihrer Studie die realen Effekte nach unten starrer Löhne 

auf der individuellen Ebene und stellen fest, dass die Arbeitnehmer, die von Ab-

                                                 
23 Die Autoren nehmen an, dass der Anteil der korrekt gemessenen Beobachtungen über die Zeit 

konstant bleibt und 89 Prozent beträgt. Dieser Anteil soll so gewählt worden sein, dass bei diesem 
Wert die durchschnittliche Likelihoodfunktion maximal ist. Weiterhin unterscheiden die Autoren 
ähnlich Bauer u.a. (2004) und Maida u.a. (2005) zwischen drei Messfehlerregimen (siehe Fußno-
te 18). Zu beachten ist in der Studie der hohe Schätzwert für die Streuung der Messfehler, der im 
Schnitt bei über 34 Prozentpunkten liegt. 

24 Vgl. Barwell und Schweitzer (2005, Abbildung 5, S. 22). 
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wärtslohnstarrheiten stärker profitieren, auch eine höhere Entlassungswahrschein-

lichkeit aufweisen.25 

Die aktuelleren Untersuchungen im Rahmen des IWFP beruhen auf den Verfahren, 

in denen die Identifikation nach unten starrer Löhne ausschließlich über die Form 

der kontrafaktischen Verteilung erfolgt. In der frühen Phase des Projekts seien die 

Untersuchungen weniger zufriedenstellend gewesen, weil sie u.a. auf der Normal-

verteilungsannahme der gewünschten Lohnänderung und des Messfehlers beruhten. 

Die Nicht-Normalität der gewünschten Lohnänderung und möglicherweise auch des 

Messfehlers mache die Identifikation nach unten starrer Löhne in den Modellen 

fraglich.26 In den aktuelleren Untersuchungen des IWFP erfolgt deshalb die Identi-

fikation von Abwärtslohnstarrheiten mit einer, so die Autoren, relativ schwächeren 

Annahme über die parametrische funktionale Form der gewünschten Lohnände-

rungsverteilung. Diese soll vor allem aufgrund von einer stärker ausgeprägten An-

häufung um den Median durch die zweiseitige Weibull-Verteilung wie im Rahmen 

der Weibull-Notional-Methode von Dickens u.a. (2006) besser abgebildet werden 

können. Alternativ führt das IWFP-Team auch Untersuchungen durch, in denen die 

Identifikation nach unten starrer Löhne basierend auf der (nicht parametrischen) 

Symmetrie-Annahme der gewünschten Verteilung wie im Falle der Sweep-up-

Symmetry-Methode bei Dickens u.a. (2006) oder einer anderen Variante des Sym-

metry-Ansatzes bei Dickens u.a. (2007) erfolgt. Insgesamt wurden im Rahmen des 

IWFP Studien für 16 Länder sowie eine Meta-Analyse basierend auf den Ergebnis-

sen dieser Länderstudien durchgeführt. Als Datenbasis wurden zum einen die natio-

nal verfügbaren Mikrodaten für Österreich, Belgien, Dänemark, Finnland, Frank-

reich, Deutschland, Italien, Portugal, Norwegen, Schweden, die Schweiz, Großbri-

tannien und die USA und zum anderen auch das European Community Household 

                                                 
25 Zum Vergleich: In den Studien für Deutschland von Fehr u.a. (2002) sowie Cornelißen und Hübler 

(2006) konnte das Gegenteil festgestellt werden. Nach diesen Studien weisen Beschäftigte mit 
einem höheren individuellen „wage sweep up“ ein geringeres Arbeitslosigkeitsrisiko auf. 

26 Vgl. Dickens und Goette (2005, S. 3). 
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Panel (ECHP) verwendet, das zusätzlich die Berücksichtigung dreier weiterer Län-

der (Griechenland, Irland und die Niederlande) ermöglichte.27  

Die Untersuchung nach unten starrer Löhne im Rahmen der Sweep-up-Symmetry-

Methode28 von Dickens u.a. (2006) beruht auf der Annahme der symmetrischen 

kontrafaktischen Lohnänderungsverteilung. Diese Annahme impliziert, dass in 

Abwesenheit von Lohnstarrheiten der Mittelwert und der Median der Nominallohn-

änderungsverteilung übereinstimmen. Basierend auf der weiteren Annahme, dass 

der Median der Nominallohnänderung größer null ist, wird davon ausgegangen, 

dass die Abwärtsnominallohnstarrheit keinen Einfluss auf den Median der Lohnän-

derung hat, die durchschnittliche Nominallohnänderung aber verändern kann. Die-

ser Effekt der Abwärtsnominallohnstarrheit auf die durchschnittliche Nominallohn-

änderung, der so genannte „wage sweep up“, wird als Produkt aus der durchschnitt-

lichen kontrafaktischen Nominallohnkürzung und dem Anteil fn der Beobachtungen, 

die eine Nominallohnänderung von null erfahren, berechnet. Der Schätzung des 

Abwärtsnominallohnrigiditätsgrades liegen einfache Überlegungen zu Grunde. Es 

wird angenommen, dass jeder Arbeitnehmer, der eine Nominallohnänderung von 

null erhält, in Abwesenheit von Abwärtsnominallohnstarrheit eine Nominallohnkür-

zung hinnehmen würde.29 Dieser Anteil der gewünschten aber nicht durchgeführten 

Nominallohnkürzungen wird nach der Formel  

 ( )nnn cffn +=  (1)

ermittelt, wobei fn, wie oben erwähnt, den Anteil der Beobachtungen mit Nominal-

lohnänderungen von null und cn den Anteil der Beobachtungen mit Nominallohnän-

derungen kleiner null angeben. Für die Untersuchung nach unten starrer Reallöhne 

                                                 
27 Das European Community Household Panel (1994–2001) basiert auf den Haushaltsbefragungen in 

15 EU-Ländern, die vom Statistischen Amt der Europäischen Union (Eurostat) initiiert und koor-
diniert wurden. Der Datensatz enthält detaillierte Informationen über die demografischen und so-
zioökonomischen Charakteristika. 

28 Entspricht deren „Simple measures of downward nominal and downward real wage rigidity”, 
Dickens u.a. (2006, S. 13 ff.). 

29 Man beachte, dass diese Annahme die Stetigkeit der kontrafaktischen Lohnänderungsverteilung 
impliziert. 
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treffen Dickens u.a. (2006) eine weitere Annahme, nämlich dass die erwartete 

Inflationsrate, die die Zensierungsgrenze für die nach unten starren Reallöhne dar-

stellt, kleiner als der Median der gewünschten Nominallohnänderungsverteilung ist. 

Folglich wird davon ausgegangen, dass die Abwärtsreallohnstarrheit ebenfalls 

keinen Einfluss auf den Median, wohl aber auf den Mittelwert der Verteilung hat. 

Entsprechend lässt sich der gemeinsame Effekt von nach unten starren nominalen 

und realen Abwärtslohnrigiditäten auf die mittlere Lohnänderung als Differenz 

zwischen dem Median und dem Mittelwert der Verteilung berechnen. Zieht man 

von diesem gemeinsamen Effekt den oben berechneten „wage sweep up“, der durch 

die Abwärtsnominallohnstarrheit zustande kam, ab, so erhält man den Teil des 

„wage sweep up“, der nur durch die Abwärtsreallohnstarrheit verursacht wird. Der 

resultierende „wage sweep up“ ermöglicht dann Rückschlüsse auf den Anteil fr der 

Beobachtungen mit einer Reallohnänderung von null und schließlich Rückschlüsse 

auf den Abwärtsreallohnrigiditätsgrad r, der den Anteil der gewünschten aber nicht 

durchgeführten Nominallohnänderungen unterhalb der geschätzten erwarteten 

Inflationsrate darstellt und wie folgt berechnet wird: 

 ⎟
⎠
⎞

⎜
⎝
⎛ += rrr cffr

2
1 , (2)

mit cr als dem Anteil der Beobachtungen unterhalb der erwarteten Inflationsrate. Da 

die Autoren annehmen, dass die Hälfte der Beobachtungen, die eine Reallohnände-

rung von null erfahren, eine Nominallohnänderung oberhalb und die andere Hälfte 

entsprechend eine Nominallohnänderung unterhalb der geschätzten erwarteten 

Inflationsrate erhalten, wird im Nenner nur die Hälfte der Beobachtungen mit un-

verändertem Reallohn berücksichtigt. Dadurch soll der möglichen Variation in der 

Erwartungsbildung zwischen den Individuen Rechnung getragen werden.30 Die 

Ergebnisse im Rahmen der Sweep-up-Symmetry-Methode seien allerdings vor 

allem aufgrund der in den Daten vorliegenden Messfehler verzerrt, so dass Dickens 

                                                 
30 Vgl. Dickens u.a. (2006, S.15). 
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u.a. (2006) ihre Untersuchungen alternativ mit der Weibull-Notional-Methode 

durchführen.31  

Die Schätzung nach unten starrer Löhne im Rahmen der Weibull-Notional-

Methode32 von Dickens u.a. (2006) erfolgt zweistufig. In der ersten Stufe führen die 

Autoren die Identifikation und eine anschließende Korrektur der Messfehler durch. 

Ermöglicht wird dies durch die Annahme, dass die negative Autokorrelation in den 

beobachteten Daten alleinig auf die Messfehler zurückzuführen ist.33 In der zweiten 

Stufe können dann, so die Autoren, die tatsächlichen also messfehlerfreien Lohnän-

derungsverteilungen direkt beobachtet und die Abwärtslohnstarrheiten, falls vor-

handen, eindeutig identifiziert werden. Für die kontrafaktische Verteilung nehmen 

Dickens u.a. (2006) dabei an, dass sie zweiseitig weibull-verteilt ist. Diese Vertei-

lung könne für fast alle Länder den oberen Teil der untersuchten Lohnänderungs-

verteilungen besser abbilden. Die gesuchten Lohnstarrheiten, der Abwärtsnominal-

lohnrigiditätsgrad, der den Anteil der gewünschten aber nicht realisierten Lohnkür-

zungen angibt sowie der Abwärtsreallohnrigiditätsgrad, der sich als Anteil der 

gewünschten aber nicht durchgeführten Nominallohnänderungen unterhalb der 

geschätzten erwarteten Inflationsrate definieren lässt, werden zusammen mit den 

Parametern der kontrafaktischen Lohnänderungsverteilung im Rahmen des Modells 

geschätzt. Die Autoren finden signifikante Schätzwerte für beide Rigiditätsarten in 

allen untersuchten Ländern. Den grafischen Darstellungen nach zu urteilen, bilden 

Deutschland, Irland und Norwegen die Gruppe der Länder mit der niedrigsten 

                                                 
31 Vgl. Dickens u.a. (2006, S. 13). 
32 Entspricht deren „Model based estimates“, Dickens u.a. (2006, S. 16 ff.). 
33 Dieser Annahme liegt die Überlegung zugrunde, dass die Lohnänderungen aus zwei Komponenten 

bestehen: der permanenten Lohnänderung und der vorübergehenden Lohnänderung. Die Letztere 
wird als Artefakt von Messfehlern interpretiert und als alleinige Ursache für die negative Autokor-
relation in den beobachteten Daten verantwortlich gemacht. Die Messfehler würden somit – unter 
gegebener Annahme, dass die Messfehler von einer Periode zu der nächsten unkorreliert sind – 
dazu führen, dass den großen positiven Lohnänderungen in einer Periode die kleinen oder negati-
ven Lohnänderungen in der nächsten Periode folgen und umgekehrt. Da die Messfehler als allein-
verantwortlich für die vorliegende negative Autokovarianz angesehen werden, kann deren Varianz 
durch die geschätzte negative Autokovarianz der beobachteten Lohnänderungsverteilung und de-
ren Anteil durch die Anzahl der Personen, die nachfolgend eine hohe Lohnänderung mit wech-
selndem Vorzeichen aufweisen, bestimmt werden. Siehe Dickens u.a. (2006, S. 16 ff.) sowie 
Dickens und Goette (2005, S. 3 ff.). 
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Abwärtsnominallohnstarrheit von entsprechend 9 Prozent, 12 Prozent und 16 Pro-

zent (siehe Tabelle 1). Portugal mit 66 Prozent, die USA und Italien mit jeweils 65 

Prozent sowie Griechenland mit 63 Prozent stellen dagegen die Ländergruppe mit 

der höchsten geschätzten Abwärtsnominallohnstarrheit dar. Zu der Gruppe der 

Länder mit der höchsten Abwärtsreallohnstarrheit gehören Schweden mit 52 Pro-

zent sowie Frankreich und Finnland, die jeweils 50 Prozent aufweisen. Griechen-

land und die USA mit 3 Prozent und 6 Prozent, aber auch die Niederlande mit 12 

Prozent und Deutschland mit 13 Prozent bilden die Gruppe mit der niedrigsten 

Reallohnstarrheit. Anschließend untersuchen die Autoren, ob die resultierenden 

unterschiedlichen Ergebnisse zwischen den Ländern tatsächlich die „realen Diffe-

renzen“ in den Arbeitsmarktstrukturen reflektieren oder einfach auf die Eigenschaf-

ten der verfügbaren Datensätze zurückzuführen sind. Im Rahmen dieser Meta-

Analyse werden separate Regressionen mit den geschätzten nominalen und realen 

Rigiditätsgraden als zu erklärenden Variablen durchgeführt. Als erklärende Variab-

len werden zum einen die unterschiedlichen Datensatzeigenschaften und zum ande-

ren verschiedene Arbeitsmarktcharakteristika, wie z.B. der gewerkschaftliche Orga-

nisationsgrad, der Tarifbindungsgrad, der Einfluss von Mindestlöhnen, der Einfluss 

von gesetzlichen Bestimmungen bezüglich der Lohnindexierung, das Ausmaß der 

Arbeitsschutzgesetzgebung sowie die Indikatoren für die gewerkschaftliche Koor-

dination und den Zentralisierungsgrad berücksichtigt. Die Autoren finden einen 

signifikanten Einfluss der meisten Datensatzeigenschaften.34 Die Unterschiede in 

den geschätzten Rigiditätsgraden zwischen den Ländern bleiben aber auch nach der 

Korrektur der Differenzen in der Datenqualität bestehen. Bei der Untersuchung des 

Zusammenhangs zwischen den Arbeitsmarktstrukturen und den Abwärtslohnrigidi-

täten stellen die Autoren überraschend fest, dass bei der Abwärtsnominallohnstarr-

heit nur der Einfluss des gewerkschaftlichen Organisationsgrades statistisch signifi-

kant ist, wobei ein höherer gewerkschaftlicher Organisationsgrad zu einer niedrige-

                                                 
34 Als Datensatzeigenschaften wurden dabei z.B. Informationen darüber verwendet, ob die Angaben 

über die geleisteten Arbeitsstunden vorliegen, ob die Löhne als Basislöhne (base wages) oder als 
Gesamtentgelte (total earnings) berichtet werden, ob der vorliegende Datensatz eine Befragungs-
studie darstellt, ob die Daten aus dem European Community Household Panel stammen usw.. 
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ren Abwärtsnominallohnstarrheit führt. In der Regression für die Abwärtsreallohn-

rigidität konnten die Autoren einen schwachen, signifikant positiven Einfluss des 

gewerkschaftlichen Organisationsgrades sowie des Tarifbindungsgrades feststellen. 

Alle anderen untersuchten Zusammenhänge zwischen den Arbeitsmarktinstitutionen 

und den Abwärtslohnrigiditäten erweisen sich als nicht robust.35 Abschließend 

untersuchen die Forscher die realen Effekte nach unten starrer Löhne auf die Ar-

beitslosigkeit und kommen zu dem Schluss, dass diese sich in der Größenordnung 

von denen in Akerlof u.a. (1996) nicht unterscheiden.36  

Obwohl Dickens u.a. (2006) die mangelnde Robustheit der Ergebnisse im Rahmen 

der Sweep-up-Symmetry-Methode wegen der dort nicht berücksichtigten Messfeh-

ler offen anmerken und deshalb die Weibull-Notional-Methode als präferierte Spe-

zifikation betrachten, wird in Dickens u.a. (2007) eine weitere Analyse durchge-

führt, in der die Messfehler erneut unberücksichtigt bleiben. Die Untersuchung nach 

unten starrer Löhne bei Dickens u.a. (2007) erfolgt mit einer alternativen Variante 

des Symmetry-Ansatzes. Die Autoren gehen von einer stetigen und symmetrischen 

kontrafaktischen Lohnänderungsverteilung aus und interpretieren die beobachteten 

Abweichungen von dieser Annahme als Folge von nach unten starren Löhnen.37 Der 

Berechnung der Abwärtsnominallohnrigidität liegen die gleichen Überlegungen 

zugrunde, wie die im Rahmen der Sweep-up-Symmetry-Methode (siehe Glei-

chung (1)). Bei der Schätzung des Abwärtsreallohnrigiditätsgrades versuchen die 

Autoren einfacher als in der alternativen Sweep-up-Symmetry-Methode vorzugehen 

und definieren diesen als den Anteil der Beobachtungen, für die die Abwärtsreal-

lohnrigidität bindend ist, dividiert durch den Anteil der potenziell betroffenen Beo-

bachtungen bzw. der Beobachtungen kleiner als die geschätzte erwartete Inflations-

rate: 

                                                 
35 Vgl. Dickens u.a. (2006, S. 23 ff. sowie die Abbildungen 6 und 7). 
36 Zu beachten ist, dass es sich dabei um die gemeinsamen realen Effekte von nach unten starren 

nominalen und realen Löhnen handelt, siehe Dickens u.a. (2006, S. 25 ff.). 
37 Bei der Schätzung nach unten starrer Reallöhne kommt es dabei allein auf die Symmetrieeigen-

schaft der kontrafaktischen Verteilung an, während die Identifikation nach unten starrer Nominal-
löhne auf der Stetigkeit der zugrunde liegenden gewünschten Verteilung beruht. 



STAND DER FORSCHUNG 22 

 ( ) ( ) ulucffr rrr −=+= 2 , (3)

wobei u den Anteil der Beobachtungen in dem oberen Teil der Verteilung oberhalb 

von ( )( )emm π−+  angibt, m den Median, eπ  die erwartete Inflationsrate, l den 

Anteil der Beobachtungen in dem unteren Teil der Lohnänderungsverteilung unter-

halb von eπ  und fr = 2(u-l) den Anteil der Beobachtungen, für die Abwärtsreal-

lohnrigidität bindend ist.38  

Den grafischen Darstellungen nach zu urteilen, variieren die Schätzwerte für die 

Abwärtsnominallohnrigidität zwischen 4 Prozent in Irland und 57 Prozent in Portu-

gal, während die Variation der Ergebnisse für die Abwärtsreallohnstarrheit zwi-

schen 1 Prozent in den Niederlanden und 68 Prozent in Schweden liegt (siehe 

Tabelle 1). Für Deutschland betragen die Schätzwerte 27 Prozent für die nominale 

und 15 Prozent für die reale Abwärtslohnstarrheit.39 Anschließend untersuchen 

Dickens u.a. (2007) die Effekte verschiedener Datensatzeigenschaften auf die resul-

tierenden geschätzten Rigiditätsgrade und stellen fest, dass Messfehler die Schätz-

werte für beide Rigiditätsarten nach unten verzerren, so dass die tatsächlichen Rigi-

ditätsgrade bei der Messfehlerberücksichtigung höher ausfallen sollten.40 Weiterhin 

analysieren die Forscher ähnlich den Untersuchungen bei Dickens u.a. (2006) die 

Korrelation zwischen den geschätzten nominalen und realen Rigiditätsgraden und 

den länderspezifischen Arbeitsmarktcharakteristika und stellen heraus, dass nur der 

Zusammenhang zwischen dem gewerkschaftlichen Organisationsgrad und der 

                                                 
38 Wie aus Gleichung (3) ersichtlich, wird der Anteil der von der Abwärtsreallohnrigidität potenziell 

betroffenen Beobachtungen in den Schätzungen dem Anteil der Beobachtungen in dem oberen 
Teil der Lohnänderungsverteilung gleichgesetzt. 

39 Allerdings sind einige Ergebnisse im Rahmen dieser Untersuchung weniger plausibel, wie z.B. die 
für die USA, wo der Abwärtsreallohnrigiditätsgrad im Jahr 1987 minus 3 Prozent beträgt, also 
einen negativen Wert aufweist. Die Autoren erklären das damit, dass in diesem Fall der Anteil der 
Beobachtungen im unteren Teil der Verteilung – unterhalb von der erwarteten Inflationsrate – 
größer ist, als der Anteil der Beobachtungen im oberen Teil der Verteilung, mit dem dieser vergli-
chen wird, vgl. Dickens u.a. (2007, S. 208). 

40 Der Vergleich der Ergebnisse in dieser Studie mit denen im Rahmen der Weibull-Notional-
Methode bei Dickens u.a. (2006), wo die Autoren eine Messfehlerkorrektur vornehmen, stützt 
diese Erkenntnis allerdings nur zum Teil. Obwohl die geschätzten Werte bei Dickens u.a. (2006) 
im Schnitt über alle Länder tatsächlich höhere Schätzwerte für beide Rigiditätsarten darstellen, gilt 
dies nicht für alle der untersuchten Länder (vergleiche die Ergebnisse für Deutschland, Norwegen, 
Schweden und Finnland). 
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Abwärtsreallohnrigidität statistisch signifikant ist, wobei ein höherer gewerkschaft-

licher Organisationsgrad zu einer höheren Abwärtsreallohnstarrheit führt. Der 

Einfluss aller anderen untersuchten Zusammenhänge zwischen den Arbeitsmarktin-

stitutionen und den Abwärtslohnrigiditäten hat sich in dieser Untersuchung als 

statistisch insignifikant erwiesen.41  

Anders als die oben beschriebenen mikrodatenbasierten Studien führen Holden und 

Wulfsberg (2007) ihre Untersuchungen für 19 OECD-Länder mit den Sektordaten 

auf der aggregierten Ebene durch, was den direkten Vergleich mit den oben zitier-

ten Mikrodatenstudien erschwert. Dennoch liefert die Untersuchung von Holden 

und Wulfsberg (2007) eine interessante Ergänzung zu der vorliegenden Evidenz für 

nach unten starre Löhne. Bei ihren Analysen verwenden die Autoren eine nicht 

parametrische Methode, in der die Identifikation nach unten starrer Löhne auf dem 

Prinzip der gemeinsamen Variation der Lage der gewünschten und der Form der 

tatsächlichen Lohnänderungsverteilung basiert. Die gewünschten länderspezifischen 

Lohnänderungsverteilungen werden dabei allein auf der Grundlage der empirischen 

länderspezifischen Verteilungen, die das größte Lohnwachstum aufweisen, kon-

struiert. Mittels der beobachteten länderspezifischen Lagevariationen wird dann 

auch die Lagevariation in den gewünschten länderspezifischen Lohnänderungsver-

teilungen berücksichtigt. Ausgehend von den gewünschten länderspezifischen 

Lohnänderungsverteilungen werden anschließend Wahrscheinlichkeiten für die 

gewünschten Lohnkürzungen für jede Land-Jahr-Kombination berechnet. Diese 

simulierten Wahrscheinlichkeiten werden dann mit den empirischen Lohnkürzun-

gen verglichen. Liegt die Anzahl der simulierten Lohnkürzungen signifikant über 

der empirisch beobachteten Anzahl, so betrachten die Autoren dies als ein Indiz 

dafür, dass die Löhne abwärtsrigide sind. Ein weiteres interessantes Detail der 

Studie von Holden und Wulfsberg (2007) stellt die Definition von nach unten star-

ren Reallöhnen dar. Diese sollen nicht nur den Anteil der nicht realisierten Real-

lohnkürzungen, sondern alternativ auch den Anteil der gewünschten aber nicht 

                                                 
41 Vgl. Dickens u.a. (2007, Abbildung 4). 
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durchgeführten Reallohnänderungen kleiner als minus 2 bzw. minus 5 Prozent 

angeben. Entsprechend werden die Reallohnstarrheiten bei drei alternativen Zensie-

rungsgrenzen (bei 0, minus 2 und minus 5 Prozent) geschätzt.42 Zum einen soll 

dadurch der möglichen Variation in der Inflationserwartungsbildung zwischen den 

Individuen Rechnung getragen werden. Zum anderen sollen damit auch die aggre-

gierten Effekte, die die Anpassungsreaktionen der Firmen auf die unterbliebenen 

Reallohnkürzungen auf der individuellen Ebene auslösen, berücksichtigt werden.43 

Die Schätzungen von nach unten starren Löhnen werden dabei sowohl für die ein-

zelnen Länder als auch für die Ländergruppen durchgeführt: die englischsprachigen 

Länder (Kanada, Irland, Neuseeland, Großbritannien, die USA), die zentraleuropäi-

schen Länder (Österreich, Belgien, Frankreich, Deutschland, Luxemburg, Nieder-

lande), die nordeuropäischen Länder (Dänemark, Finnland, Norwegen, Schweden) 

und die Gruppe der südeuropäischen Länder (Italien, Griechenland, Portugal, Spa-

nien).44 Die Autoren finden keine signifikante Evidenz für die Abwärtsreallohn-

starrheit bei der Reallohnänderung von null für die nord- und südeuropäische Län-

dergruppen und nur schwache Evidenz für die zentraleuropäische und die englisch-

sprachige Gruppe der Länder, mit den geschätzten durchschnittlichen Reallohnrigi-

ditätsgraden von entsprechend 6 Prozent und 3 Prozent. Holden und Wulfsberg 

(2007) können aber eine stärkere Evidenz für die nach unten starren Reallöhne bei 

negativen Reallohnänderungen (bei minus 2 und minus 5 Prozent) finden. Bei der 

Untersuchung nach unten starrer Nominallöhne stellen die Autoren fest, dass diese 

signifikant höher als die geschätzten Reallohnrigiditätsgrade sind. Die Schätzwerte 

betragen hier 20 Prozent für die englischsprachige, 23 Prozent für die zentraleuro-

päische, 41 Prozent für die südeuropäische und 50 Prozent für die nordeuropäische 

Ländergruppe. Abschließend untersuchen Holden und Wulfsberg (2007) in ihrer 

Studie, in welchem Ausmaß die Unterschiede in den geschätzten länderspezifischen 

                                                 
42 Man beachte, dass die Autoren bei der Untersuchung von nach unten starren Reallöhnen die 

Reallohnänderungsverteilungen betrachten. 
43 Vgl. Holden und Wulfsberg (2007, S. 10 ff.). 
44 Die meisten geschätzten Rigiditätsgrade für die einzelnen Länder haben sich allerdings als nicht 

signifikant erwiesen, vgl. Holden und Wulfsberg (2007, Tabelle 2). 
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Rigiditätsgraden durch die institutionellen Differenzen in diesen Ländern erklärt 

werden können. Sie finden schwache Effekte der Arbeitsmarktinstitutionen auf die 

Abwärtsreallohnstarrheit. Der Einfluss der institutionellen Charakteristika auf die 

Abwärtsnominallohnrigidität erweist sich dagegen als gewichtiger, wobei ein höhe-

rer gewerkschaftlicher Organisationsgrad und striktere Arbeitsschutzmaßnahmen zu 

einer höheren nominalen Abwärtslohnstarrheit führen.45  

Die durchgeführten Studien zu den nach unten starren nominalen und realen bzw. 

tariflichen Löhnen, darunter die Untersuchungen im Rahmen des internationalen 

Forschungsprojekts, an dem mehr als vierzig Forscher aus verschiedenen Ländern 

beteiligt waren, zeugen von der bleibenden Aktualität und Bedeutung der Diskussi-

on um die nach unten starren Löhne. Diese Diskussion lässt sich aufgrund der in 

den vorliegenden Studien gewonnenen Erkenntnisse an dieser Stelle noch nicht 

abschließen.  

                                                 
45 Vgl. Holden und Wulfsberg (2006, Tabelle 6). 
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Die Grundlage für die Modellierungen liefert die Earnings-Function-Methode von 

Altonji und Devereux (2000), die von den Autoren ursprünglich für die Untersu-

chung von nach unten starren Nominallöhnen in Mikrodaten ausgearbeitet wurde. 

Im Rahmen dieser Arbeit wird diese Methode ähnlich Fehr u.a. (2002) sowie 

Cornelißen und Hübler (2006) um die Möglichkeit der zusätzlichen Berücksichti-

gung von Tariflohnstarrheiten erweitert. 

3.1 MODELLIERUNG DER GEWÜNSCHTEN UND DER TATSÄCHLICHEN 
LOHNÄNDERUNGSVERTEILUNGEN 

In Abwesenheit der Abwärtslohnstarrheiten wird das Unternehmen die gewünschte 

nominelle Lohnänderung ∗
−

∗∗ −=Δ 1tiitit www  vornehmen wollen, wobei ∗
itw  (bzw. 

∗
−1tiw ) den gewünschten logarithmierten Lohnsatz für das Individuum i  in der Peri-

ode t  (bzw. 1−t ) darstellt. Es wird angenommen, dass sich die gewünschte Lohn-

änderung ∗Δ itw  als eine Funktion von beobachteten Einflussfaktoren itx , einem 

Parametervektor β  und einem unbeobachteten aber unabhängig und identisch 

normalverteilten Fehlerterm itε  darstellen lässt: 

 ( )2
...

, ,0~ εσεεβ Nxw
dii

itititit +=Δ ∗ . (4)

Bei Vorliegen von Abwärtslohnstarrheiten werden die Unternehmen allerdings 

nicht alle gewünschten Lohnänderungen realisieren können: Liegt die Abwärtsno-

minallohnrigidität vor, so weicht die tatsächlich realisierte faktische Lohnänderung 

von der gewünschten kontrafaktischen Lohnänderung ab, falls die letztere negativ 

ausfällt und die Person von der Abwärtsnominallohnrigidität betroffen ist. Liegen 

die tariflichen Lohnrigiditäten vor, so können die gewünschten Lohnänderungen 

unterhalb einer tariflich vereinbarten Lohnänderung nicht durchgeführt werden, 

wenn die Person von der tariflichen Abwärtslohnstarrheit betroffen ist. Falls die 

Unternehmen eine Nominallohnänderung oberhalb der Wachstumsrate des Tarif-

lohns wünschen, kann die kontrafaktische Lohnänderung immer realisiert werden. 
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Das so konzipierte Modell erlaubt die Unterscheidung zwischen den drei möglichen 

Rigiditätsregimen: dem Regime mit der Abwärtsnominallohnrigidität (N), in dem 

keine Nominallohnkürzungen durchgeführt werden können, dem Tariflohnrigidtäts-

regime (T), das keine Nominallohnänderungen unterhalb des Tariflohnwachstums 

erlaubt und dem flexiblen Regime (F), in dem jede gewünschte Nominallohnände-

rung möglich ist. In welches dieser drei möglichen Regime ein Individuum fällt, 

kann aber nicht direkt beobachtet werden. Dies kann jedoch durch die Zufallsvari-

able itD  beschrieben werden, die den Wert eins mit der Wahrscheinlichkeit Nρ  

annimmt, falls das Individuum i in das Abwärtsnominallohnrigiditätsregime fällt, 

den Wert zwei hat, falls das Individuum i mit der Wahrscheinlichkeit Tρ  in das 

Regime mit der tariflichen Lohnstarrheit fällt und sonst null ist: 
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Abbildung 5 enthält die grafische Darstellung der einzelnen Rigiditätsregime. Die 

tatsächlich realisierte faktische Nominallohnänderungsverteilung ergibt sich dann 

als die gewichtete Kombination aus diesen drei möglichen Rigiditätsregimen, deren 

Gewichtung mit der zugehörigen Regimewahrscheinlichkeit erfolgt. In der 

Abbildung 6 ist die stilisierte faktische Nominallohnänderungsverteilung grafisch 

dargestellt. Für die formale Darstellung der tatsächlich realisierten, faktischen No-

minallohnänderung gilt somit: 

 

⎪
⎪
⎪

⎩

⎪
⎪
⎪

⎨

⎧

=∧<++
=∧<+

=∨=∧Δ<+≤+

=∧Δ<+Δ

=∨=∨=∧Δ≥++

=Δ

.00falls
10falls0

010falls

2falls

210falls

ititititit

ititit

itit
T

stitititit

it
T

stitit
T

st

ititit
T

stitititit

a
it

Dxx
Dx

DDwxx

Dwxw

DDDwxx

w

εβεβ
εβ

εβεβ

εβ

εβεβ

 (6)

Im Unterschied zu den Modellen der ersten Generation zur Untersuchung von nach 

unten starren Nominallöhnen, stellt das Modell in Gleichung (6) ein unvollständig 

zensiertes Modell mit zwei festen Zensierungsgrenzen (bei null und T
stwΔ ) dar. 
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Dabei wird bei der Modellierung der Zensierungsgrenze T
stwΔ , die die sektorspezi-

fische Tariflohnsteigerung im Sektor s in der Periode t angibt, zwischen zwei alter-

nativen Varianten unterschieden. Im Rahmen der ersten Variante wird die tarifliche 

Zensierungsgrenze T
stwΔ  ähnlich Fehr u.a. (2002) aus der Differenz der logarith-

mierten Tariflohnindizes (für Arbeiter und Angestellte getrennt) berechnet und 

somit als fest und bekannt angenommen: 

 T
ts

T
st

T
st www 1−−=Δ . (7)

Da aber die Wirtschaftszweigklassifikationen in den hier verwendeten Tariflohnda-

ten des Statistischen Bundesamts und in der IAB-Regionalstichprobe (1975–2001) 

nicht übereinstimmen, mussten diese für die Analysen erst angepasst werden.46 

Dadurch besteht die Möglichkeit, dass die berechneten Tariflohnsteigerungen nicht 

präzise genug sind. Um die mögliche Verzerrung durch die fehlerhafte Vorgabe der 

tariflichen Zensierungsgrenze zu berücksichtigen, wird alternativ zu der Definition 

in Gleichung (7) die Zensierungsgrenze T
stwΔ  als fest aber unbekannt modelliert: 

 ( ) t
T
ts

T
st

T
st www γ+−=Δ −1 , (8)

wobei tγ  die mögliche Abweichung von der wahren Zensierungsgrenze angibt und 

zusammen mit den anderen Parametern im Rahmen des Modells mitgeschätzt wird. 

Beide Modellierungsvarianten der Zensierungsgrenze für die tarifliche Rigidität 

wurden mit Monte-Carlo-Simulationen überprüft. Die Ergebnisse der Simulationen 

bestätigen die Vermutung, dass die fehlerhafte Vorgabe der Zensierungsgrenzen zur 

Verzerrung der Schätzwerte beider (nominalen und tariflichen) Rigiditätsgrade 

führt. Die ausführliche Dokumentation der Ergebnisse der Monte-Carlo-Simulatio-

nen findet sich in Abschnitt 5. 

Ferner ermöglicht das Modell in Gleichung (6) die Modellierung der funktionalen 

Form der Rigiditäten, wodurch die einzelnen Anteile Nρ  und Tρ  der Nominal-

                                                 
46 Die Wirtschaftszweige in den Tariflohndaten werden nach der Wirtschaftszweigsystematik 1993 

und in der verwendeten IAB-Regionalstichprobe nach 1973 klassifiziert. 
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lohnänderungen, die durch die Rigiditäten verhindert werden, direkt geschätzt 

werden können. Berücksichtigt man dabei die üblichen Restriktionen, dass es sich 

bei diesen Regimeanteilen um Wahrscheinlichkeiten handelt und die Summe aller 

Regimewahrscheinlichkeiten eins ergibt, so können die einzelnen Regimeanteile als 

nichtlineare Funktionen folgender Form dargestellt werden: 

 ( ) ( )TN
F

αα
ρ

expexp1
1
++

= , (9)

 
( )

( ) ( )TN

N
N

αα
αρ

expexp1
exp

++
=  (10)
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( )

( ) ( )TN
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T

αα
αρ

expexp1
exp

++
= . (11)

Bei den Schätzungen werden somit zunächst Nα  und Tα  geschätzt und dann mit 

der Delta-Methode die Schätzwerte für die einzelnen Regimewahrscheinlichkeiten 
Nρ̂ , Tρ̂  und Fρ̂  sowie deren Teststatistikwerte ermittelt.47 

3.2 BERÜCKSICHTIGUNG VON MESSFEHLERN 

Sind die Daten mit Messfehlern behaftet, so kann die tatsächlich realisierte fakti-

sche Lohnänderungsverteilung nicht direkt beobachtet werden. Die beobachtete 

Verteilung unterscheidet sich dann von der faktischen Lohnänderungsverteilung je 

nach Art und Umfang der vorliegenden Messfehler. Messfehler deformieren somit 

die tatsächliche Lohnänderungsverteilung und können bei ihrer Nichtberücksichti-

gung je nach Art zu einer Über- oder Unterschätzung der wahren Rigiditätsgrade 

führen. 

Die tatsächlich realisierte Lohnänderung kann auch in den hier verwendeten Daten 

der IAB-Regionalstichprobe (1975–2001) nicht beobachtet werden. Die IAB-

                                                 
47 Die Delta-Methode ist eine der bekanntesten Methoden zur Herleitung der asymptotischen Vertei-

lung von nichtlinearen Funktionen asymptotisch normalverteilter konsistenter Schätzer. Siehe zur 
Delta-Methode Davidson und MacKinnon (2004, S. 202 ff.). 
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Regionalstichprobe enthält zum einen keine Angaben über die geleisteten Arbeits-

stunden und zum anderen auch keine separaten Informationen über die Lohnzu-

schläge bzw. Sonderzulagen, so dass man nur die Entgeltänderungen ( ityΔ ) und 

nicht die faktischen Stundenlohnänderungen ( a
itwΔ ) beobachten kann. Die beobach-

tete Entgeltänderung ityΔ  kann somit als eine Funktion von faktischer Lohnände-

rung a
itwΔ  und einer Zufallsvariablen itμ  interpretiert werden, wobei itμ  die Varia-

tion in Arbeitsstunden, Sonderzahlungen sowie konventionelle Messfehler beinhal-

ten soll:  

 it
a
itit wy μ+Δ=Δ . (12)

Es wird angenommen, dass die Messfehler normalverteilt sind mit dem Erwar-

tungswert null und der Varianz 2
μσ  sowie unabhängig vom Störterm der gewünsch-

ten Lohnänderungsgleichung itε . 

Das Modell mit beobachteter Entgeltänderungsverteilung sieht dann folgend aus: 
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Da im Rahmen des so konstruierten Modells angenommen wird, dass alle vorlie-

genden Beobachtungen mit dem normalverteilten Messfehler behaftet sind, wird es 

in der Literatur entsprechend als Normal-Measurement-Error-Modell (NME-

Modell) bezeichnet. 

Die Parameter des Modells, ,undsowie,,,,,, με σσλρρρααβ FTNTN  werden 

mit der Maximum-Likelihood-Methode geschätzt. Zur ausführlichen Herleitung der 

zu schätzenden Log-Likelihoodfunktion im Rahmen des NME-Modells siehe An-

hang A  Herleitungen. 

In Abbildung 7 wird die Bedeutung der Berücksichtigung von Messfehlern im 

Rahmen des NME-Modells mit Hilfe von simulierten Daten grafisch veranschau-
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licht. Wie aus der grafischen Darstellung ersichtlich, bewirkt schon eine geringe 

Messfehlerstreuung eine starke Deformation der Verteilung: Messfehler führen 

dazu, dass die Wahrscheinlichkeitsmasse von den Anhäufungen an den jeweiligen 

Zensierungsgrenzen auf die Seiten der Verteilung verschoben wird, so dass die 

beobachtete Verteilung im Rahmen der NME-Modells keine erkennbaren Anhäu-

fungen mehr enthält. Würde man in diesem Fall die Messfehler nicht berücksichti-

gen, so würde man die wahren Rigiditätsgrade deutlich unterschätzen. 

3.3 KRITISCHE BEWERTUNG DES MODELLS 

Wie oben beschrieben, wird im Rahmen des NME-Modells unterstellt, dass alle 

Beobachtungen mit einem normalverteilten Messfehler behaftet sind. Das NME-

Modell impliziert somit, dass die Wahrscheinlichkeit, eine Entgeltänderung von 

null zu beobachten, gleich null ist. Dies entspricht aber nicht den empirischen Ent-

geltänderungsverteilungen, die für die meisten untersuchten Jahre deutliche Anhäu-

fungen bei null aufweisen können (siehe Abbildungen 1 bis 4). Die Spezifikation 

der Messfehler im Rahmen des NME-Modells scheint somit restriktiver zu sein als 

in dem alternativen Mixed-Measurement-Error-Modell (MME-Modell) oder dem 

Contaminated-Mixed-Measurement-Error-Modell (CMME-Modell), weshalb diese 

vor allem im Rahmen der Modelle der ersten Generation zur Untersuchung von 

nach unten starren Nominallöhnen auch bevorzugt angewendet wurden.48 Die Vor-

teilhaftigkeit dieser „gemischten“ Modellvarianten lässt sich allerdings im Rahmen 

der Modelle der zweiten Generation zur gleichzeitigen Berücksichtigung von Ab-

wärtsnominal- und Tariflohnstarrheiten (bzw. Abwärtsreallohnstarrheiten) nicht 

ohne weiteres ausnutzen. Der Grund liegt gerade in der gemischten Struktur dieser 

Modelle, deren Likelihoodfunktionen sowohl aus den diskreten (die jeweiligen 

Zensierungsgrenzen) als auch stetigen Teilen bestehen. Dies führt bei den Schät-

                                                 
48 Im Rahmen der MME-Modellvariante wird angenommen, dass ein bestimmter Anteil der Beob-

achtungen korrekt also ohne Messfehler berichtet wird, was vor allem in den administrativen Da-
ten mit größerer Wahrscheinlichkeit der Fall sein kann. Im Rahmen des CMME-Modells wird 
zusätzlich noch der Möglichkeit Rechnung getragen, dass ein bestimmter Anteil der Beob-
achtungen sehr schlecht gemessen werden kann. In diesen beiden „gemischten“ Messfehlerspezifi-
kationsvarianten werden die beobachteten Lohnänderungen von null als exakt gemessene Beob-
achtungen interpretiert.  
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zungen zu einem Diskontinuitätsproblem, falls die Zuordnung der einzelnen Beo-

bachtungen zu den diskreten bzw. stetigen Likelihood-Regimeteilen unbekannt ist.49 

Deshalb sind die Schätzungen im Rahmen der „gemischten“ Messfehlermodelle, in 

denen die tarifliche Zensierungsgrenze als fest und unbekannt modelliert wird 

(siehe Gleichung (8)), nicht ohne weiteres durchführbar.50 Von der Möglichkeit der 

Schätzungen mit den „gemischten“ Messfehlermodellen, in denen die tarifliche 

Zensierungsgrenze als fest und bekannt modelliert wird (siehe Gleichung (7)), wird 

aber abgesehen, weil die durchgeführten Monte-Carlo-Simulationen nahelegen, 

dass die Parameter des Modells stark verzerrt geschätzt werden, falls die vorgege-

benen tariflichen Zensierungsgrenzen nicht den wahren Tariflohnsteigerungen 

entsprechen.51 

Da das NME-Modell Schätzungen mit beiden Modellierungsvarianten der tarifli-

chen Zensierungsgrenze zulässt, so dass mögliche Verzerrungen durch eine fehler-

hafte Vorgabe der tariflichen Zensierungsgrenze berücksichtigt werden können, 

stellt sie im Rahmen dieser Untersuchung die präferierte Messfehlerspezifikation 

dar.  

                                                 
49 Der Beitrag der Beobachtungen aus dem diskreten Teil zur Likelihoodfunktion erfolgt mit dem 

Wert der kumulierten Verteilung und ist somit kleiner als der Beitrag der Beobachtungen aus dem 
stetigen Teil, der mit dem Wert der Dichtefunktion in die Likelihood eingeht. Da es unbekannt ist, 
ob eine Beobachtung aus dem diskreten oder stetigen Likelihood-Regimeteil stammt, besteht bei 
der Maximierung der Likelihood die Tendenz, die Beobachtungen von den Anhäufungen bei den 
(unbekannten) tariflichen Zensierungsgrenzen dem stetigen Teil zuzurechnen, so dass es zu einer 
künstlichen Verschiebung der Zensierungsgrenze kommt, an der kein Spike mehr zu finden ist. 

50 Man beachte, dass die „gemischten“ Messfehlerspezifikationen im Rahmen der Modelle der ersten 
Generation zur Untersuchung von nach unten starren Nominallöhnen die präferierten Spezifikatio-
nen darstellten, weil die Zensierungsgrenze der Abwärtsnominallohnrigidtät per Definition bei null 
liegt und somit fest und bekannt ist. 

51 Speziell konnte man hier mit Monte-Carlo-Simulationen zeigen, dass bei falscher Vorgabe der 
tariflichen Zensierungsgrenze die tarifliche Lohnstarrheit im Rahmen des MME-Modells gleich 
null geschätzt wird. Dagegen wird Abwärtsnominallohnstarrheit in diesem Fall stark überschätzt. 
In den Schätzungen mit realen Daten ergab sich übrigens das gleiche Bild: Die Tariflohnstarrheit 
wurde gleich null geschätzt. Unklar bleibt aber, ob dieses Ergebnis darauf zurückzuführen ist, dass 
die vermeintlichen Tariflohnsteigerungen von den wahren Zensierungsgrenzen abweichen, oder ob 
die resultierende Tariflohnstarrheit von null dem zugrunde liegenden wahren datengenerierenden 
Prozess entspricht. 



4 DATENSELEKTION 

Die Untersuchungen basieren auf der IAB-Regionalstichprobe, die eine zweipro-

zentige Zufallsstichprobe aller sozialversicherungspflichtigen Beschäftigten in 

Deutschland darstellt und einen Untersuchungszeitraum von 26 Jahren (1975–2001) 

umfasst.  

Die Analysen beschränken sich auf die vollzeitbeschäftigten Arbeitnehmer, die 

beim gleichen Arbeitgeber für mindestens zwei aufeinander folgende Jahre (vom 1. 

Januar eines Jahres bis zum 31. Dezember des darauf folgenden Jahres) durchge-

hend beschäftigt waren. Personen, die ihren Arbeitgeber wechseln, werden von den 

Untersuchungen ausgenommen. Der Grund hierfür liegt vor allem darin, dass die 

Ursache ihres Jobwechsels (freiwilliger oder unfreiwilliger Wechsel) nicht aus den 

Daten abgelesen werden kann, wodurch die Interpretation ihres Verhaltens er-

schwert wird. 

Das Einkommen in der IAB-Regionalstichprobe ist wegen der Beitragsbemes-

sungsgrenze rechtszensiert. Für Beschäftigte, deren Einkommen zensiert ist, können 

somit keine korrekten Entgeltänderungen berechnet werden. Deshalb werden die 

zensierten Meldungen aus dem Datensatz entfernt. Das führt aber zu beträchtlichen 

Änderungen in der Qualifikationsstruktur der Beschäftigten. Da die hoch qualifi-

zierten Arbeitnehmer dadurch unterproportional repräsentiert sind, werden sie bei 

den Analysen nicht berücksichtigt. Die Untersuchung beschränkt sich folglich auf 

qualifizierte und unqualifizierte Arbeitnehmer.52 

In der IAB-Regionalstichprobe können zusätzliche Sozialleistungen (wie z.B. 

Lohnzuschläge) nicht vom regulären Entgelt getrennt werden. Das ist nicht unprob-

lematisch, denn solche einmaligen Zahlungen an Arbeitnehmer wurden bis 1984 in 

der Beitragsbemessungsgrundlage für Sozialversicherungsbeiträge nicht berück-

sichtigt und deshalb von Arbeitgebern auch nicht systematisch gemeldet. Bekannt-

                                                 
52 Somit werden im Rahmen dieser Arbeit nur Beschäftigte mit Volks-, Haupt- und Realschulab-

schluss ohne und mit Berufsausbildung (Bildungskategorien 1 und 2) untersucht. 
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lich führt dies im Jahr 1984 zu einem Strukturbruch in den Einkommensdaten, der 

im Rahmen dieser Analysen auch berücksichtigt wird. 

Weiterhin konzentrieren sich die Untersuchungen auf den produzierenden und 

dienstleistenden Sektor, so dass Beschäftigte aus den Bereichen Landwirtschaft, 

Bergbau, Energie, Öffentlicher Sektor und private Organisationen ausgeschlossen 

bleiben. Zu beachten ist dabei, dass die Tariflohnindizes, die vom Statistischen 

Bundesamt bezogen wurden, nicht für alle Sektoren verfügbar sind.53 So fehlen die 

Tariflohndaten für den Sektor 14 („vorwiegend gesellschaftsbezogene Dienstleis-

tungen“) für beide Beschäftigtengruppen (Arbeiter und Angestellte), den Sektor 13 

(„vorwiegend haushaltsbezogene Dienstleistungen“) für die Gruppe der Angestell-

ten und den Sektor 12 („vorwiegend wirtschaftsbezogene Dienstleistungen“) für die 

Gruppe der Arbeiter. Somit können bei den Analysen zwölf (statt in der Stichprobe 

verfügbaren vierzehn) Sektoren berücksichtigt werden. Die Tariflohnindizes für 

Ost-Deutschland sind nur ab 1995 verfügbar, so dass die Untersuchungen nur für 

den Zeitraum von 1996 bis 2001 möglich wären. Deshalb beschränken sich die 

Analysen auf West-Deutschland.54 Schließlich wird die Stichprobe auf Beschäftigte 

zwischen 25 und 62 Jahren beschränkt. Der Grund für den Ausschluss der Personen 

unter 25 Jahren liegt darin, dass viele Beobachtungen in diesem Altersbereich un-

plausibel hohe Wachstumsraten im jährlichen Einkommen aufweisen. Dies lässt 

Ungenauigkeiten in der Kodierung der Variablen „Stellung im Beruf“ vermuten. 

Möglicherweise wurde der Auszubildende fälschlicherweise als Vollzeitbeschäftig-

ter klassifiziert. Nach der Ausbildung verdient dann eine betroffene Person mindes-

tens doppelt soviel wie vorher.  

Die Untersuchungen werden für Frauen und Männer, sowie für Arbeiter und Ange-

stellte separat durchgeführt. Nach der Datenselektion stehen insgesamt 846.211 

                                                 
53 Vgl. Statistisches°Bundesamt (2003), (STATIS CD-ROM), Segmente 4031* und 4055*. 
54 Die durchschnittliche Wachstumsrate des Tariflohns beträgt in der Stichprobe 4,3 Prozent (mit der 

Standardabweichung von 1,75 Prozentpunkten, dem Minimum bei 0,85 Prozent und dem Maxi-
mum bei 12,8 Prozent) für Arbeiter und der durchschnittlichen Tariflohnsteigerung von 4 Prozent 
(mit der Standardabweichung von 1,57 Prozentpunkten, dem Minimum bei 0,76 Prozent und Ma-
ximum bei 7,9 Prozent) für Angestellte. 
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Beobachtungen für männliche Beschäftigte (mit 471.987 Beobachtungen für Arbei-

ter und 374.224 Beobachtungen für Angestellte) und 789.639 Beobachtungen für 

weibliche Beschäftigte (mit 305.128 Beobachtungen für Arbeiterinnen und 428.511 

Beobachtungen für Angestellte) für die Analysen zur Verfügung. 

 



5 ERGEBNISSE DER MONTE-CARLO-SIMULATIONEN 

Die durchgeführten Untersuchungen zur gleichzeitigen Berücksichtigung von Ab-

wärtsnominallohn- und Tariflohnstarrheiten bzw. Abwärtsreallohnstarrheiten liefern 

für Deutschland unterschiedliche Ergebnisse zum Ausmaß der untersuchten Rigidi-

tätsarten (vgl. Tabelle 1). Diese unterschiedlichen Ergebnisse sind zum einen auf 

die verschiedenen Datensätze und zum anderen, vermutlich zum größeren Teil, auf 

die unterschiedlichen Schätzverfahren in diesen Studien zurückzuführen (vgl. Ab-

schnitt 2). Das wirft die Frage auf, welches dieser Schätzmodelle die zuverlässige-

ren Ergebnisse hervorbringt. Die vorliegende Arbeit hat nicht den Anspruch, zwi-

schen diesen Schätzverfahren zu differenzieren. Sie soll lediglich mit Hilfe der 

Monte-Carlo-Simulationen eine Erklärung bzw. eine Rechtfertigung der Entschei-

dung für das hier verwendete NME-Modell liefern. 

Die Monte-Carlo-Simulationen stellen ein hilfreiches Instrument bei der Überprü-

fung der Güte der verwendeten Modelle dar. Sie ermöglichen zum einen Aussagen 

über die statistischen Eigenschaften der Schätzer und somit einen zuverlässigeren 

Vergleich zwischen den Spezifikationen. Zum anderen helfen die Monte-Carlo-

Simulationen ein besseres Gespür für die Funktionsweise der verwendeten Modelle 

zu entwickeln, was oft erst mithilfe der Überprüfung von Schätzereigenschaften 

durch die Variation der einzelnen Modellparameter möglich wird.55 Zu beachten ist 

dabei, dass die Ergebnisse der Monte-Carlo-Simulationen stets unter enger Bezug-

nahme auf das Design der Experimente – vor allem auf den simulierten datengene-

rierenden Prozess – interpretiert werden sollten und nicht ohne weiteres verallge-

meinert werden können.56  

Im Rahmen dieser Untersuchung sollen mittels Monte-Carlo-Simulationen vor 

allem folgende Fragen beantwortet werden: 1. Wie gut kann das NME-Modell den 

                                                 
55 Eine ausführliche Erläuterung der Motivation und des möglichen Vorgehens bei den Monte-Carlo-

Simulationen findet sich bei Murray (2006, Kapitel 2), Green (2003, S. 919 ff.) sowie Ramanathan 
(1993, S. 137 ff.). 

56 Vgl. Green (2003, S. 924). 
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im Rahmen des Modells unterstellten datengenerierenden Prozess abbilden? 

2. Kann das Modell zwischen den beiden Rigiditätsarten eindeutig differenzieren, 

oder führt die isolierte Untersuchung der Abwärtsnominallohnstarrheit ohne die 

Berücksichtigung von im datengenerierenden Prozess auch enthaltenen Tariflohn-

starrheiten zur Verzerrung der Schätzwerte? 3. Welche Effekte hat die falsche 

Vorgabe der tariflichen Zensierungsgrenze? 4. Lässt sich die unbekannte tarifliche 

Zensierungsgrenze (bzw. deren unbekannter Teil) im Rahmen des Modells gut 

schätzen? 

Für jede Monte-Carlo-Simulation werden Stichproben mit zehntausend Beobach-

tungen generiert und die Schätzungen tausendmal (mit jeweils neu generierter 

Zufallsstichprobe) durchgeführt.57 Der simulierte datengenerierende Prozess ent-

spricht dabei dem im Rahmen des NME-Modells unterstellten datengenerierenden 

Prozess und wird somit entsprechend den Annahmen des Modells (siehe Abschnitte 

3.1 und 3.2) konstruiert.  

Die Tabellen 2 bis 6 enthalten die Ergebnisse der durchgeführten Monte-Carlo-

Simulationen sowie die für den datengenerierenden Prozess vorgegebenen Parame-

terwerte. Dabei stellen alle Variablen, die mit „d_“ bzw. „t_“ beginnen, die für den 

datengenerierenden Prozess vorgegeben bzw. tatsächlich generierten Parameterwer-

te, b0 die Konstante, b1 den Parameter der erklärenden Variablen x, se die Streuung 

des Störterms der gewünschten Lohnänderungsgleichung, rn den Grad der Ab-

wärtsnominallohnrigidität, rt den Tariflohnrigiditätsgrad, mq den Anteil der mess-

fehlerbehafteten Beobachtungen in der Stichprobe, ms die Streuung des Messfehlers 

und schließlich rtz die tarifliche Zensierungsgrenze (die Tariflohnsteigerung) dar. 

Im Rahmen der ersten Monte-Carlo-Simulation wird, wie oben erwähnt, die grund-

legende Frage überprüft, ob das NME-Modell den unterstellten datengenerierenden 

Prozess gut abbilden kann. Aus ökonometrischer Sicht kann ein Modell erst dann 

als gut bezeichnet werden, wenn man damit im Durchschnitt richtig schätzen kann, 

                                                 
57 Zu beachten ist, dass diese Anzahl der Wiederholungen im Rahmen der Monte-Carlo-Simula-

tionen aufgrund der Komplexität des zugrunde liegenden Modells und der damit verbundenen 
längeren Rechenlaufzeiten als angemessen erscheint. 
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wenn also der Erwartungswert der Schätzer dem Parameterwert entspricht. Wie in 

Tabelle 2 ersichtlich, ist dies im Rahmen dieser Simulation für alle Schätzer der 

Fall. Berücksichtigt man dazu die relativ geringen Standardabweichungen der 

Schätzer, so kann davon ausgegangen werden, dass das NME-Modell ein geeignetes 

Schätzmodell zur gleichzeitigen Untersuchung von Abwärtsnominal- und Tarif-

lohnstarrheiten darstellt. Diese Aussage ist umso zutreffender, je mehr der reale 

datengenerierende Prozess dem im Rahmen des NME-Modells unterstellten daten-

generierenden Prozess entspricht. 

Im Rahmen der zweiten Monte-Carlo-Simulation wird der Frage nachgegangen, ob 

die Überlegung einiger Autoren, dass die isolierte Untersuchung von Abwärtsnomi-

nallohnstarrheiten ohne die Berücksichtigung von Tariflohn- bzw. Reallohnstarrhei-

ten zu einer Verzerrung der Schätzwerte für die Abwärtsnominallohnrigidität führen 

würde, zutrifft.58 Es wird also untersucht, ob das NME-Modell in der Lage ist, 

zwischen den verschiedenen Rigiditätsarten eindeutig zu differenzieren. Für die 

Untersuchung dieser Frage wird die Monte-Carlo-Simulation wie folgend kon-

struiert: Im datengenerierenden Prozess werden beide Rigiditätsarten (nominale und 

tarifliche) generiert, im Schätzmodell wird aber nur die Abwärtsnominallohnstarr-

heit berücksichtigt. Die Ergebnisse dieser Untersuchung sind in Tabelle 3 darge-

stellt. Wie aus der Tabelle zu entnehmen ist, werden alle Parameterwerte verzerrt 

geschätzt. Überraschend ist dabei, zumindest auf den ersten Blick, dass der ge-

schätzte Abwärtsnominallohnrigiditätsgrad (rn) fast die Summe der beiden im 

datengenerierenden Prozess enthaltenen Rigiditätsgrade (t_rn und t_rt) darstellt. 

Auffallend ist weiterhin, dass die Messfehlerstreuung (ms) permanent überschätzt 

und die Streuung der gewünschten Lohnänderungsgleichung (se) dauerhaft unter-

schätzt wird. Eine mögliche Erklärung für die resultierenden Ergebnisse könnte wie 

folgt formuliert werden: Da der datengenerierende Prozess beide Rigiditätsarten 

enthält, ist die Ausdünnung im linken Teil der Verteilung (also im negativen Be-

reich) stärker ausgeprägt, als wenn alleinig die Abwärtsnominallohnstarrheit vorlie-

                                                 
58 Vgl. Bauer u.a. (2004), Barwell und Schweitzer (2005), Maida u.a. (2005). 
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gen würde. Weil im Schätzmodell aber nur die Abwärtsnominallohnstarrheit im-

plementiert wurde, wird die gesamte Wahrscheinlichkeitsmasse, die im linken Teil 

der Verteilung fehlt, einfach der Abwärtsnominallohnrigidität und somit der Zensie-

rungsgrenze bei null zugerechnet. Nun ist aber die tatsächlich vorhandene Konzent-

ration der Wahrscheinlichkeitsmasse bei null aufgrund von tatsächlich existierender 

Abwärtsnominallohnstarrheit nicht so stark ausgeprägt, so dass die „fehlende“ 

Wahrscheinlichkeitsmasse bei null einfach auf die Messfehler zurückgeführt wird, 

wodurch die Messfehlerstreuung überschätzt und die Streuung der gewünschten 

Lohnänderungsgleichung unterschätzt wird. Eine wichtige Erkenntnis aus dieser 

Monte-Carlo-Simulation ist somit, dass die geschätzte Rigidität stark überschätzt 

wird, falls der datengenerierende Prozess beide Rigiditätsarten enthält, aber im 

Ansatz nur eine berücksichtigt wird. 

Mit Hilfe der nächsten Monte-Carlo-Simulation wird überprüft, welche Effekte die 

fehlerhafte Vorgabe der tariflichen Zensierungsgrenze auf die Schätzergebnisse 

haben kann.59 Zunächst wird unterstellt, dass die vermeintliche tarifliche Zensie-

rungsgrenze kleiner als die wahre Tariflohnsteigerung ist. Die Ergebnisse dieser 

Simulation sind in Tabelle 4 dargestellt. Die wahre Tariflohnsteigerung (t_rtz) 

beträgt hier 4,5 Prozent, während die vermeintliche tarifliche Zensierungsgrenze 

(f_rtz) bei 3,5 Prozent liegt und somit um einen Prozentpunkt geringer ausfällt. Wie 

aus Tabelle 4 ersichtlich ist, führt die falsche Vorgabe der tariflichen Zensierungs-

grenze in diesem Fall zu einer Überschätzung der tariflichen Lohnstarrheit (rt), 

während die Abwärtsnominallohnstarrheit (rn) stark unterschätzt wird. Interessant 

ist dabei, dass die Summe der geschätzten (rn und rt) und der im datengenerieren-

den Prozess enthaltenen Rigiditätsgrade (t_rn und t_rt) übereinstimmt. Ähnlich den 

Überlegungen in der vorhergehenden Simulation, kann dies vermutlich auch durch 

den (proportionalen) Zusammenhang zwischen der fehlenden Wahrscheinlichkeits-

masse im linken Teil der Verteilung und der Summe der Wahrscheinlichkeitsmasse 

an den jeweiligen Zensierungsgrenzen erklärt werden. Bis auf die Streuung des 

                                                 
59 Siehe die Überlegungen in Abschnitt 3.1. 
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Messfehlers, die hier meist überschätzt wird, werden alle anderen Parameter des 

Modells (die Konstante b0, der Parameter der gewünschten Lohnänderungsglei-

chung b1 sowie die Streuung des Störterms se) relativ gut geschätzt. Eine denkbare 

Erklärung für die resultierenden Verzerrungen der geschätzten Rigiditätsgrade 

sowie der Messfehlerstreuung könnte wie folgt zusammengefasst werden: Da die 

vermeintliche tarifliche Zensierungsgrenze kleiner als die wahre Tariflohnsteige-

rung ist, liegt sie im Bereich zwischen der nominalen Zensierungsgrenze bei null 

und der wahren tariflichen Zensierungsgrenze. In diesem Bereich ist die Überlap-

pung der Wahrscheinlichkeitsmassen, die von den Anhäufungen bei den wahren 

Zensierungsgrenzen durch die Messfehler umverteilt wurden, stärker ausgeprägt. 

Deshalb wird die Tariflohnstarrheit bei der vermeintlichen Zensierungsgrenze 

überschätzt. Da nun die künstliche Verschiebung der tariflichen Zensierungsgrenze 

nach links den rechten Teil der Verteilung als breiter erscheinen lässt, wird die 

Messfehlerstreuung überschätzt. 

Im Rahmen der nächsten Monte-Carlo-Simulation wird nun angenommen, dass die 

vermeintliche tarifliche Zensierungsgrenze größer als die wahre Tariflohnsteigerung 

ist. Die wahre tarifliche Zensierungsgrenze (t_rtz) beträgt hier wie vorher 4,5 Pro-

zent, während die vermeintliche Zensierungsgrenze (f_rtz) nun bei 5,5 Prozent liegt 

und somit um einen Prozentpunkt höher ausfällt. Tabelle 5 enthält die Ergebnisse 

dieser Simulation. Erwartungsgemäß ergeben sich auch im Rahmen dieser Untersu-

chung verzerrte Schätzwerte für beide Rigiditätsgrade (rn und rt), wobei hier eine 

Verzerrung in die entgegengesetzte Richtung vorliegt: Die Abwärtsnominallohn-

starrheit wird im Schnitt überschätzt, wogegen die tarifliche Lohnstarrheit im Mittel 

unterschätzt wird. Auch hierbei gilt aber, dass die Summe der in dem datengenerie-

renden Prozess tatsächlich vorliegenden (t_rn und t_rt) und der geschätzten Rigidi-

tätsgrade (rn und rt) übereinstimmt. Interessant ist dabei, dass die Messfehlerstreu-

ung im Rahmen dieser Simulation, anders als in der vorangehenden Mon-

te-Carlo-Untersuchung, im Schnitt unterschätzt wird. Eine derartige Verzerrung der 

Schätzergebnisse kann möglicherweise wie folgt begründet werden: Da die ver-

meintliche tarifliche Zensierungsgrenze rechts von der wahren Zensierungsgrenze 

liegt, bekommt sie von der (durch die Messfehler verursachten) Umverteilung der 
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Wahrscheinlichkeitsmasse von den Anhäufungen an den wahren Zensierungsgren-

zen nur wenig ab, weil die Überlappung der umverteilten Wahrscheinlichkeitsmasse 

rechts von der wahren tariflichen Zensierungsgrenze geringer ausfällt. Dennoch ist 

diese Überlappung bei der vermeintlichen tariflichen Zensierungsgrenze vorhanden, 

so dass die tarifliche Lohnrigidität größer null geschätzt wird. Die restliche umver-

teilte Wahrscheinlichkeitsmasse von den Zensierungsgrenzen wird dann einfach der 

nominalen Abwärtslohnstarrheit zugerechnet, wodurch diese überschätzt wird. Die 

künstliche Verschiebung der tariflichen Zensierungsgrenze nach rechts führt zudem 

dazu, dass der rechte Teil der Verteilung nun schmaler erscheint, was zu der Unter-

schätzung der Messfehlerstreuung führt. Auch für diese Simulation gilt, dass die 

restlichen Parameter des Modells relativ gut geschätzt werden. Die Ergebnisse der 

letzten beiden Monte-Carlo-Simulationen bestätigen somit die Überlegungen in 

Abschnitt 3.1, dass die Modellierung der tariflichen Zensierungsgrenzen als fest und 

bekannt (siehe Gleichung (7)) zu verzerrten Aussagen über das Ausmaß der Ab-

wärtslohnrigiditäten führen kann, falls die vermeintlichen tariflichen Zensierungs-

grenzen nicht den wahren entsprechen. 

Abschließend wird im Rahmen der nächsten Monte-Carlo-Simulation überprüft, ob 

der unbekannte Teil der tariflichen Zensierungsgrenze bzw. die Abweichung der 

vermeintlichen tariflichen Zensierungsgrenze von der wahren Tariflohnsteigerung 

im Rahmen des NME-Modells gut geschätzt werden kann. Die tarifliche Zensie-

rungsgrenze wird in dieser Untersuchung Gleichung (8) entsprechend als fest und 

unbekannt modelliert. Die Ergebnisse dieser Simulation sind in Tabelle 6 darge-

stellt. Die wahre tarifliche Zensierungsgrenze (t_rtz) beträgt hier 5,0 Prozent und 

die vermeintliche Zensierungsgrenze (f_rtz) liegt bei 3,5 Prozent. Wie aus Tabelle 

ersichtlich ist, entspricht der Erwartungswert der geschätzten Differenzen zwischen 

den vermeintlichen und den wahren tariflichen Zensierungsgrenzen (drtz) den wah-

ren Abweichungen und beträgt 1,5 Prozentpunkte. Für alle anderen Parameter des 

Modells gilt ebenfalls, dass der Erwartungswert der Schätzer den wahren Parame-

terwerten entspricht. Die guten resultierenden Schätzwerte der Parameter sowie die 

geringen Standardabweichungen der Schätzer deuten darauf hin, dass die Modellie-

rung der tariflichen Zensierungsgrenze als fest und unbekannt zur Untersuchung 
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von Abwärtsnominal- und Tariflohnstarrheiten besser geeignet ist, weil das Modell 

in diesem Fall auf die möglichen Abweichungen der vermeintlichen tariflichen 

Zensierungsgrenzen von den wahren Tariflohnsteigerungen flexibler reagieren 

kann.  

Die durchgeführten Monte-Carlo-Simulationen geben einen hilfreichen Aufschluss 

über die Güte des hier verwendeten NME-Modells. Zu beachten ist allerdings, dass 

die resultierenden Ergebnisse im Rahmen dieser Simulationen unter enger Bezug-

nahme auf den im Rahmen des Modells unterstellten datengenerierenden Prozess 

interpretiert wurden. Bei der Beurteilung der Schätzungen mit den realen Daten, 

deren wahrer datengenerierender Prozess von dem im Rahmen des NME-Modells 

unterstellten datengenerierenden Prozess abweicht, letztendlich aber unbekannt ist, 

sollte dies berücksichtigt werden.60 

                                                 
60 Vgl. hierzu auch die Überlegungen in Abschnitt 3.3 (Kritische Bewertung des Modells). 



6 EMPIRISCHE IMPLEMENTIERUNG UND EVIDENZ 

6.1 EMPIRISCHE IMPLEMENTIERUNG 

Für die Schätzung des in Gleichung (13) dargestellten Modells mit realen Daten 

müssen zunächst die erklärenden Variablen der gewünschten Lohnänderung 

( )∗
−

∗∗ −=Δ 1ititit www  spezifiziert werden. Ähnlich den Überlegungen bei Knoppik und 

Beissinger (2003) wird die Gleichung für den gewünschten logarithmierten Lohn 

(in Niveaus) folgend formuliert: 

 ,~AZZ 10
3

4
2

3210 ittitiiitititit EXPEXPEXPEXPtw εγδδααααα ++++++++=∗  (14)

mit 0und0, 321 <> ααα . Dabei gibt t den Zeittrend, EXPit die potenzielle Erfah-

rung (berechnet durch Alter minus Ausbildungsjahre minus 6) und EXPit
2 die quad-

rierte Erfahrung an, die der nichtlinearen (konkaven) funktionalen Beziehung zwi-

schen dem (logarithmierten) Lohnniveau und der Berufserfahrung Rechnung trägt. 

Die Berücksichtigung von EXPit
3 (der potentiellen Erfahrung dritter Ordnung) in 

der Gleichung erfolgt aus praktischen Überlegungen: Sie ermöglicht die Modellie-

rung des nichtlinearen Profils zwischen der Lohnänderung und der Berufserfahrung 

in der Lohnänderungsgleichung. Der Vektor Zi enthält die Dummies für die Variab-

le „Stellung im Beruf“, den Dummy für die Bildungskategorie 2 (Personen mit 

Volks-, Haupt- und Realschulabschluss und mit Berufsausbildung), Interaktions-

terme zwischen dem Bildungsdummy und der Variable „Stellung im Beruf“, den 

Nationalitätsdummy (dieser ist gleich eins, falls die Person ausländischer Nationali-

tät ist), den Dummy für die Berücksichtigung des Strukturbruchs im Jahr 1984 

sowie die Wirtschaftszweigdummies. ZiEXPit stellt den Vektor mit den Interaktions-

termen zwischen den Variablen des Vektors Zi und der Berufserfahrung EXPit dar. 

Vektor At enthält die aggregierten Variablen: die aktuellen und verzögerten Werte 

des logarithmierten Preisniveaus und der Arbeitslosenquote. Ausgehend von Glei-

chung (14) für den gewünschten logarithmierten Lohn kann nun die Gleichung für 

die gewünschte logarithmierte Lohnänderung wie folgt formuliert werden: 
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Die ausführliche Herleitung der Gleichung (15) für die gewünschte logarithmierte 

Lohnänderung findet sich in Abschnitt A  Herleitungen. Im Vektor der aggregierten 

Variablen tAΔ  sind nun die Änderungsraten der aggregierten Variablen, wie die 

aktuellen und die verzögerten Werte der Inflationsrate sowie die aktuellen und die 

verzögerten Änderungsraten der Arbeitslosenquote enthalten. Da das individuelle 

Nominallohnwachstum stark auf die erwartete Inflationsrate reagiert, stellen die 

Inflationsrate und deren verzögerte Werte die wichtigen Determinanten der ge-

wünschten Lohnänderung dar. Die Schätzkoeffizienten (Inf, Inf1, Inf2) treten hier 

wie erwartet mit positivem Vorzeichen auf. Die Berücksichtigung der Änderungsra-

ten der Arbeitslosenquote (und deren verzögerte Werte) in der Lohnänderungsglei-

chung basiert auf den Überlegungen zur Lohnsetzungsfunktion. Danach hat eine 

höhere Arbeitslosigkeit einen negativen Einfluss auf das Lohnwachstum. Die ge-

schätzten Koeffizienten für die aktuelle und die um eine Periode verzögerte Ände-

rungsrate der Arbeitslosenquote (D1u, D2u) stimmen mit dieser Überlegung über-

ein. Die Berücksichtigung der Dummy-Variablen im Vektor Zi in der Gleichung für 

die logarithmierte Lohnänderung wird dabei, wie aus Gleichung (14) ersichtlich, 

durch die Interaktion dieser Dummy-Variablen mit der Variable „Berufserfahrung“, 

die einen jährlichen Zuwachs um eins aufweist, erklärt. Eine weitere Auffälligkeit 

in der Log-Lohnänderungsgleichung ist der negative Koeffizient der Variable „Be-

rufserfahrung“, der sich aus der konkaven funktionalen Beziehung zwischen der 

Berufserfahrung und dem Log-Lohnniveau ergibt. 

Die Tabellen 7 bis 12 enthalten die resultierenden Ergebnisse. Die Schätzungen 

basieren auf der Maximum-Likelihood-Methode und wurden für Arbeiter und An-

gestellte sowie für Frauen und Männer getrennt durchgeführt. Um die möglichen 

Verzerrungen durch die fehlerhafte Vorgabe der tariflichen Zensierungsgrenzen 

(sektorspezifischen Tariflohnsteigerungen) quantitativ bewerten zu können, wurden 

bei den Schätzungen beide Modellierungsvarianten der tariflichen Zensierungsgren-

ze berücksichtigt. 
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6.2 EMPIRISCHE EVIDENZ 

Tabelle 7 zeigt die Schätzergebnisse für männliche Arbeiter und Angestellte im 

Rahmen der ersten Modellierungsvariante der tariflichen Zensierungsgrenze, in der 

diese ähnlich Fehr u.a. (2002) als fest und bekannt modelliert wird (siehe Glei-

chung (7)). Wie in der Tabelle ersichtlich, waren im beobachteten Zeitraum 28 

Prozent der Arbeiter von der Abwärtsnominallohnstarrheit und 59 Prozent von der 

Tariflohnstarrheit betroffen. Das bedeutet, dass bei den Arbeitern 28 Prozent aller 

gewünschten Nominallohnkürzungen und 59 Prozent der gewünschten Nominal-

lohnänderungen, die geringer als das tariflich vereinbarte sektorspezifische Nomi-

nallohnwachstum ausfallen, im beobachteten Zeitraum nicht durchgeführt werden 

konnten. Bei den Angestellten liegen die Werte bei 11 Prozent für die nominale und 

80 Prozent für die tarifliche Abwärtslohnstarrheit.61  

Die Ergebnisse der Schätzungen im Rahmen der zweiten Modellierungsvariante der 

tariflichen Zensierungsgrenze sind in Tabelle 8 dargestellt. Im Rahmen dieser Spe-

zifikation werden die Tariflohnsteigerungen anders als in den Studien von Fehr u.a. 

(2002) sowie Cornelißen und Hübler (2006) als fest und unbekannt modelliert, 

wobei der unbekannte Teil der tariflichen Zensierungsgrenze ( tγ =dzg_jD*) im 

Rahmen des Modells mitgeschätzt wird (siehe Gleichung (8)). Wie in Tabelle 8 

ersichtlich ist, sind alle geschätzten (jährlichen) Abweichungen der vorgegebenen 

Tariflohnsteigerungen von den wahren tariflichen Zensierungsgrenzen signifikant 

von null verschieden.62 Das impliziert, dass die vermeintlichen tariflichen Zensie-

rungsgrenzen im Rahmen der ersten Spezifikationsvariante nicht den wahren Tarif-

lohnsteigerungen entsprechen und die geschätzten Rigiditätsgrade deshalb die 

                                                 
61 In der vergleichbaren Studie von Fehr u.a. (2002), die mit der IAB-Beschäftigtenstichprobe 

(1975-1995) durchgeführt wurde, betragen die geschätzten Werte für den Tariflohnrigiditätsgrad 
für betriebstreue Beschäftigte (Arbeiter und Angestellte) im Schnitt über alle Jahresschätzungen 70 
Prozent. Die ausführliche Beschreibung der Ergebnisse der Studie von Fehr u.a. (2002) findet sich 
in Abschnitt 2. 

62 Zu beachten ist, dass der unbekannte Teil der tariflichen Zensierungsgrenze auch alternativ für 
jede Sektor-Jahr-Kombination geschätzt wurde. Der Vergleich der Informationskriterien (aic und 
bic) in diesen Spezifikationsvarianten legte aber nahe, dass die Modellierungsalternative, in der 
der unbekannte Teil der tariflichen Zensierungsgrenze nur jährlich differenziert geschätzt wird, die 
bessere Spezifikation darstellt. 
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verzerrten Werte darstellen.63 Im Rahmen der zweiten Spezifikationsvariante der 

tariflichen Zensierungsgrenze beträgt der geschätzte Tariflohnrigiditätsgrad für 

Arbeiter rund 68 Prozent. Das stellt im Vergleich zur ersten Modellierungsvariante 

der tariflichen Zensierungsgrenze einen um fast 9 Prozentpunkte höheren Schätz-

wert dar. Der geschätzte Abwärtsnominallohnrigiditätsgrad liegt hingegen in der 

aktuellen Schätzung bei 21 Prozent und ist demnach um 7 Prozentpunkte geringer 

als in der ersten Spezifikationsvariante. Bei den Angestellten ergeben sich ebenfalls 

signifikante, wenn auch quantitativ wenig bedeutende Unterschiede in den ge-

schätzten Rigiditätsgraden. Die Schätzwerte für die tarifliche und die nominale 

Abwärtslohnstarrheit betragen hier 82 Prozent bzw. 11 Prozent. 

Für Frauen ergeben sich ebenfalls signifikante Unterschiede in den geschätzten 

Rigiditätsgraden zwischen den zwei Modellierungsvarianten der tariflichen Zensie-

rungsgrenze, wobei auch hier in beiden Modellierungsvarianten die Tariflohnstarr-

heit gegenüber der Abwärtsnominallohnstarrheit überwiegt (siehe Tabellen 11 und 

12). Für Arbeiterinnen beträgt der geschätzte Tariflohnrigiditätsgrad im Rahmen der 

zweiten Spezifikationsvariante 69 Prozent und ist somit um 4 Prozentpunkte höher, 

als der Tariflohnrigiditätsgrad von 65 Prozent aus der ersten Schätzvariante. Für den 

nominalen Rigiditätsgrad ergibt sich ein Schätzwert von 22 Prozent, was einen um 

fast 4 Prozentpunkte geringeren Schätzwert gegenüber der ersten Spezifikation 

darstellt. Für weibliche Angestellte liegt die Verzerrung der geschätzten Rigiditäts-

grade im Rahmen der ersten Spezifikation in entgegengesetzte Richtung vor: Die 

Abwärtsnominallohnstarrheit wird hier um fast 5 Prozentpunkte unterschätzt und 

die tarifliche Lohnstarrheit rund 5 Prozentpunkte überschätzt. Die geschätzten 

                                                 
63 Diese Überlegung beruht auf den Erkenntnissen in Abschnitt 5. 
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Werte für die nominale und die tarifliche Abwärtslohnrigiditäten liegen im Rahmen 

der zweiten Modellierungsvariante bei 17 Prozent und 76 Prozent.64 

Abschließend wurden im Rahmen dieser Arbeit die Abwärtsnominal- und Tarif-

lohnstarrheiten für unterschiedliche Alters- und Qualifikationsstrukturen der Be-

schäftigten untersucht. Tabelle 9 enthält die Ergebnisse für vier unterschiedliche 

Altersgruppen der männlichen Arbeiter und Angestellten. Wie aus Tabelle II-9 

ersichtlich, lassen sich bei den Arbeitern keine signifikanten systematischen Unter-

schiede in der Altersstruktur feststellen. Das gilt sowohl für die nominalen als auch 

für die tariflichen Lohnstarrheiten. Bei den Angestellten können hingegen signifi-

kante systematische Unterschiede zwischen den Altersgruppen für beide Rigiditäts-

arten beobachtet werden. Die Abwärtsnominallohnstarrheit nimmt hier mit dem 

Alter tendenziell zu, während die tarifliche Lohnstarrheit abnimmt.65 Sowohl für 

Arbeiter als auch für Angestellte lässt sich weiterhin feststellen, dass die Wahr-

scheinlichkeit, in das flexible Regime zu fallen, mit dem Alter tendenziell zunimmt. 

Das deutet darauf hin, dass sich die Lohnbildung bei älteren Beschäftigten flexibler 

gestalten lässt.66 Tabelle 10 enthält die Schätzergebnisse für zwei unterschiedliche 

Qualifikationsgruppen der männlichen Arbeiter und Angestellten. Dabei wird in den 

                                                 
64 Die resultierenden Schätzwerte für den unbekannten Teil der tariflichen Zensierungsgrenze im 

Rahmen der zweiten Modellierungsvariante und die Verzerrung der geschätzten Rigiditätsgrade im 
Rahmen der ersten Spezifikation weisen dabei in allen durchgeführten Schätzungen ein ähnliches 
Muster wie in den Monte-Carlo-Simulationen auf. So stellen z.B. die meisten geschätzten Abwei-
chungen zwischen vorgegebener tariflicher Zensierungsgrenze und tatsächlicher Tariflohnsteige-
rung im Rahmen der zweiten Modellierungsvariante für Arbeiterinnen negative Werte dar. Das 
impliziert, dass die meisten vermeintlichen tariflichen Zensierungsgrenzen im Rahmen der ersten 
Spezifikation größer als die wahren Tariflohnsteigerungen sind. Entsprechend wird die Abwärts-
nominallohnstarrheit in der ersten Spezifikation überschätzt und die tarifliche Lohnrigidität unter-
schätzt. Für weibliche Angestellte ist der geschätzte unbekannte Teil der tariflichen Zensierungs-
grenze in den meisten Fällen positiv, so dass die Abwärtsnominallohnstarrheit in der ersten Model-
lierungsvariante unterschätzt und die Tariflohnstarrheit überschätzt wird. 

65 Eine mögliche Erklärung für die höhere Abwärtsnominallohnstarrheit im Alter könnte z.B. in der 
stärker ausgeprägten Loyalität der älteren Beschäftigten gegenüber dem Betrieb liegen, die die 
Unternehmen ihrerseits wertschätzen und auch zu belohnen versuchen. Die niedrigere Tariflohn-
starrheit bei den Älteren kann vermutlich darauf zurückgeführt werden, dass ältere Angestellte 
häufiger übertariflich entlohnt werden als jüngere Angestellte. 

66 Die einzige bekannte Studie, in der ebenfalls auf die Frage eingegangen wird, ob unterschiedliche 
Altersgruppen unterschiedlich von der Abwärtsnominallohnstarrheit betroffen sind, stellt die Stu-
die von Ekberg (2004b) für Schweden dar. Dort wird festgestellt, dass der Anteil der Nominal-
lohnänderungen von null bei Angestellten mit dem Alter zunimmt, während bei Arbeitern eine 
schwach abnehmende Tendenz beobachtet werden kann.  
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Schätzungen zwischen qualifizierten Beschäftigten (Personen mit Volks-, Haupt- 

und Realschulabschluss und zusätzlicher Berufsausbildung) und unqualifizierten 

Beschäftigten (Personen mit Volks-, Haupt- und Realschulabschluss ohne Be-

rufsausbildung) unterschieden. Wie in Tabelle 10 ersichtlich ist, konnten weder bei 

Arbeitern noch bei Angestellten signifikante Unterschiede zwischen qualifizierten 

und unqualifizierten männlichen Beschäftigten festgestellt werden.67 

6.3 BEWERTUNG DER ERGEBNISSE 

Die Ergebnisse der Schätzungen legen nahe, dass der Lohnbildungsprozess in den 

untersuchten Beschäftigtengruppen stark durch die Existenz von Abwärtslohnstarr-

heiten geprägt ist, wobei die Tariflohnstarrheit die Abwärtsnominallohnstarrheit 

dominiert. Insofern sind die resultierenden Ergebnisse im Rahmen dieser Arbeit mit 

den Ergebnissen bei Fehr u.a. (2002) sowie Cornelißen und Hübler (2006) ver-

gleichbar. Anders als in den genannten Studien wurde aber in der vorliegenden 

Untersuchung zusätzlich noch berücksichtigt, dass die geschätzten Werte für beide 

Rigiditätsgrade verzerrt sein können, falls die vermeintlichen tariflichen Zensie-

rungsgrenzen nicht den wahren Tariflohnsteigerungen entsprechen.68 Um die mög-

lichen Verzerrungen durch die fehlerhafte Vorgabe der tariflichen Zensierungsgren-

ze zu vermeiden, wurde im Rahmen dieser Arbeit die tarifliche Zensierungsgrenze – 

alternativ zu der Modellierung von Fehr u.a. (2002) sowie Cornelißen und Hübler 

(2006) – als fest und unbekannt modelliert und im Rahmen des Modells mitge-

schätzt. Für die quantitative Abschätzung der möglichen Verzerrung durch die 

fehlerhaft vorgegebene tarifliche Zensierungsgrenze wurden Schätzungen für beide 

Modellierungsvarianten durchgeführt. Dabei konnte festgestellt werden, dass die 

Verzerrungen der geschätzten Rigiditätsgrade im Rahmen der ersten Spezifikati-

                                                 
67 Für Frauen wurden ebenfalls Schätzungen für unterschiedliche Alters- und Qualifikationsstruktu-

ren durchgeführt. Die Ergebnisse für unterschiedliche Altersstrukturen weisen das gleiche Muster 
auf, wie bei männlichen Beschäftigten. In den Schätzungen für unterschiedliche Qualifikations-
gruppen konnten aber im Gegensatz zu den männlichen Beschäftigten signifikante Unterschiede in 
den geschätzten Rigiditätsgraden festgestellt werden. Die qualifizierten weiblichen Beschäftigten 
(Arbeiterinnen wie Angestellte) weisen eine höhere nominale und eine niedrigere tarifliche Lohn-
starrheit als die Gruppe der unqualifizierten weiblichen Beschäftigten auf. 

68 Siehe Erkenntnisse aus den Monte-Carlo-Simulationen in Abschnitt 5. 
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onsvariante, in der die tarifliche Zensierungsgrenze als fest und bekannt angenom-

men wird, bis zu 9 Prozentpunkte betragen. Obwohl diese Verzerrungen quantitativ 

auch als moderat angesehen werden können, sind sie keineswegs vernachlässigbar. 

Der Vergleich der Informationskriterien (aic und bic) der beiden Schätzvarianten 

(siehe Tabellen 7 und 8 sowie 11 und 12) stützt dabei die Erkenntnisse aus den 

Monte-Carlo-Simulationen und weist darauf hin, dass die Modellierung der tarifli-

chen Zensierungsgrenze als fest und unbekannt die bessere Spezifikation darstellt 

und deshalb der Modellierung nach Fehr u.a. (2002) bzw. Cornelißen und Hübler 

(2006) vorzuziehen ist. 

Wie in Abschnitt 3.3 diskutiert wurde, sollte bei der Bewertung der resultierenden 

Ergebnisse allerdings berücksichtigt werden, dass der reale datengenerierende 

Prozess von dem im Rahmen des NME-Modells unterstellten datengenerierenden 

Prozess abweicht. Ein klares Indiz hierfür liefern die beobachteten Anhäufungen bei 

der Null-Entgeltänderung in den jährlichen Entgeltänderungsverteilungen (siehe 

Abbildungen 1 bis 4). Diese Anhäufungen widersprechen dem im Rahmen des 

NME-Modells unterstellten datengenerierenden Prozess, der per Definition keine 

Anhäufungen enthalten darf.69 Es ist deshalb zu erwarten, dass die resultierenden 

Schätzergebnisse im Rahmen des NME-Modells die verzerrten Werte darstellen.70  

Einen weiteren Hinweis auf Unterschiede zwischen dem realen und dem unterstell-

ten datengenerierenden Prozess und folglich auf die mögliche Verzerrung der 

Schätzergebnisse liefern die sogenannten „Rundungslöcher“ in den beobachteten 

Entgeltänderungsverteilungen. Das Einkommen ist in der hier verwendeten Version 

                                                 
69 Die Anwendung der alternativen Messfehlermodellvarianten (MME- und CMME-Modell), die den 

realen datengenerierenden Prozess besser beschreiben können, hat sich im Rahmen der Modelle 
der zweiten Generation zur gleichzeitigen Untersuchung von nach unten starren nominalen und 
realen bzw. tariflichen Lohnstarrheiten als prekär erwiesen. Eine ausführliche Erläuterung der 
dabei auftretenden Probleme findet sich in Abschnitt 3.3. Vergleiche dazu auch Dickens u.a. 
(2006, Fußnote 5), die ebenfalls darauf hinweisen, dass sich die Ergebnisse der Studien aus der 
frühen Phase des International Wage Flexibility Project (gemeint sind hier die Studien von Bauer 
u.a. (2004), Barwell und Schweitzer (2005) sowie Maida u.a. (2005)), die eine Variante des MME-
Modells anwenden, für einige Länder als nicht robust erwiesen haben. 

70 Unklar bleibt aber die quantitative Bedeutung dieser Verzerrungen. Vermutlich ist diese umso 
größer, je stärker der reale und der unterstellte datengenerierende Prozess voneinander abweichen.  
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der IAB-Regionalstichprobe als Bruttotagesentgelt auf ganze Beträge gerundet 

enthalten. Die Rundungen in den Niveauwerten haben Auswirkungen auf die be-

rechneten Entgeltänderungen und führen in der Entgeltänderungsverteilung zu den 

„Rundungslöchern“ und zusätzlichen Anhäufungen.71 Die Abbildungen 8 und 9 

vermitteln einen Eindruck von diesen Rundungseffekten. Abbildung 8 enthält die 

stilisierten Darstellungen der Entgeltverteilungen sowie der resultierenden Entgelt-

änderungsverteilungen bei Vorliegen von Rundungsfehlern in den Entgeltdaten. 

Abbildung 9 zeigt zum Vergleich die stilisierten Verteilungen ohne Rundungsfehler 

in den Daten. Wie in den Abbildungen ersichtlich ist, führen Rundungsfehler in den 

Entgeltniveaus zu einer Formveränderung der tatsächlichen Entgeltänderungsvertei-

lung. Diese Formveränderung kann fälschlicherweise auf die realen oder die tarifli-

chen Lohnstarrheiten zurückgeführt werden und somit Schätzungen von nach unten 

starren Nominallöhnen beeinflussen.72 Deshalb ist zu hinterfragen, ob die geschätz-

ten Rigiditätsgrade den im realen datengenerierenden Prozess enthaltenen Rigidi-

tätsanteilen entsprechen oder ob sie nicht – zumindest zum Teil – ein Artefakt von 

Rundungsfehlern darstellen.73 

                                                 
71 Vgl. dazu auch Beissinger und Knoppik (2000), die in ihrer Studie mit der IAB-Beschäftigten-

stichprobe (1975–1995) ähnliche Effekte durch die Trunkierung der Entgelt-Variable beobachten 
konnten. 

72 Tatsächlich ergaben sich in den Monte-Carlo-Simulationen zur Untersuchung dieser Rundungsef-
fekte in 27 Prozent der Schätz-Wiederholungen verzerrte Schätzwerte für beide Rigiditätsgrade, 
wobei die Tariflohnstarrheit überschätzt und die Abwärtsnominallohnstarrheit zum Teil sehr stark 
unterschätzt wurde. In 46 Prozent der Fälle ergaben sich gute Schätzwerte für beide Rigiditätsar-
ten. In den restlichen 27 Prozent der durchgeführten Schätzwiederholungen ergaben sich unplausi-
bel hohe Werte für die geschätzte tarifliche Zensierungsgrenze, so dass die Ergebnisse in diesen 
Fällen nicht interpretiert werden konnten. 

73 Die Klärung dieses Sachverhalts stellt u.a. den Gegenstand des nächsten Projektvorhabens dar, in 
dessen Rahmen die Analysen mit der schwach anonymisierten Version der IAB-Beschäftigten-
stichprobe durchgeführt werden sollen. Der Vorteil der schwach anonymisierten Version der IAB-
Beschäftigtenstichprobe liegt u.a. darin, dass sie die Variable „Entgelt“ mit einer Genauigkeit von 
zwei Dezimalen enthält, wodurch die oben beschriebenen „Rundungseffekte“ vermieden werden 
können. 



7 ZUSAMMENFASSUNG 

Das Anliegen dieser Studie war es, die nach unten starren nominalen und tariflichen 

Löhne mit der Earnings-Function-Methode für West-Deutschland auf der Grundla-

ge der IAB-Regionalstichprobe (1975–2001) zu analysieren. Im Laufe der Untersu-

chungen konnte festgestellt werden, dass die „gemischten“ Messfehlermodell-

varianten der Earnings-Function-Methode, die im Rahmen der Modelle der ersten 

Generation die robusteren und deshalb auch die präferierten Spezifikationen dar-

stellten, im Rahmen der Modelle der zweiten Generation, in denen zusätzlich eine 

alternative Abwärtslohnstarrheit berücksichtigt wird, nicht ohne weiteres funktio-

nieren. Deshalb wurde die Untersuchung von nach unten starren nominalen und 

tariflichen Löhnen im Rahmen dieser Arbeit ähnlich Fehr u.a. (2002) sowie 

Cornelißen und Hübler (2006) mit der einfacheren NME-Modellvariante der Ear-

nings-Function-Methode durchgeführt. Die Ergebnisse der Schätzungen belegen die 

Existenz von nach unten starren Löhnen in West-Deutschland, wobei die tarifliche 

Lohnstarrheit die Abwärtsnominallohnstarrheit dominiert. Mit Hilfe von Monte-

Carlo-Simulationen konnte allerdings aufgezeigt werden, dass die Parameter des 

NME-Modells nur dann zuverlässig geschätzt werden, wenn der reale datengenerie-

rende Prozess dem im Rahmen des Modells unterstellten datengenerierenden Pro-

zess entspricht. So konnte zum Beispiel mit den Simulationen aufgedeckt werden, 

dass im Falle einer Abweichung der für die Schätzung vorgegebenen tariflichen 

Zensierungsgrenze von der wahren Tariflohnsteigerung, die gesuchten Rigiditäts-

grade verzerrt geschätzt werden. Um die möglichen Verzerrungen durch eine fal-

sche Vorgabe der tariflichen Zensierungsgrenze zu vermeiden, wurde alternativ die 

tarifliche Zensierungsgrenze im Rahmen des Modells mitgeschätzt.  

Die beobachteten Anhäufungen bei der Null-Entgeltänderung und die sogenannten 

„Rundungslöcher“ in den jährlichen Entgeltänderungsverteilungen liefern aber 

weitere Hinweise auf Unterschiede zwischen dem realen und dem im Rahmen des 

NME-Modells unterstellten datengenerierenden Prozess und folglich auf eine mög-

liche Verzerrung der geschätzten Werte.  
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Berücksichtigt man alle möglichen Verzerrungen der im Rahmen des NME-

Modells ermittelten Schätzergebnisse, so kann in der vorliegenden Arbeit nicht 

argumentiert werden, dass die Untersuchung von nach unten starren nominalen und 

tariflichen Löhnen mit dieser Modellvariante eine bessere Alternative zur alleinigen 

Untersuchung von nach unten starren Nominallöhnen in den robusteren MME- und 

CMME-Modellvarianten im Rahmen der Modelle der ersten Generation darstellt.  

 



A  HERLEITUNGEN 

A.1 KONTRAFAKTISCHE LOHNÄNDERUNG 

Der gewünschte logarithmierte Lohn (in Niveaus) für das Individuum i in der Peri-

ode t stellt den logarithmierten Lohn dar, den die Unternehmen in Abwesenheit von 

nach unten starren Löhnen gern realisieren würden. Er wird folgend formuliert: 

 ittitiiitititit EXPEXPEXPEXPtw εγδδααααα ~AZZ 10
3

4
2

3210 ++++++++=∗ . (16)

Eine ausführliche Erläuterung der einzelnen Determinanten der gewünschten 

Log-Lohngleichung erfolgt in Abschnitt 6.1 (Empirische Implementierung).  

Die gewünschte logarithmierte Log-Lohnänderung für das Individuum i in der 

Periode t kann dann wie folgt hergeleitet werden: 
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Wie aus der Herleitung ersichtlich ist, wird in der Lohnänderungsgleichung die 

Berücksichtigung des nichtlinearen Lohnänderungs-Berufserfahrungs-Profils durch 

die Aufnahme der potentiellen Erfahrung dritter Ordnung in der Gleichung für das 

logarithmierte Lohnniveau ermöglicht. Anders als in der Log-Lohnniveaugleichung 

ist der Koeffizient der potentiellen Erfahrung in der Log-Lohnänderungsgleichung 

wegen 03 <α  negativ und der Koeffizient der potentiellen Erfahrung zweiter Ord-

nung positiv.  
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A.2 LIKELIHOODFUNKTION FÜR DAS MODELL MIT NOMINALER UND 
TARIFLICHER ABWÄRTSLOHNRIGIDITÄT 

Das Modell erlaubt die Unterscheidung zwischen den drei möglichen Rigiditätsre-

gimen: dem Regime mit der Abwärtsnominallohnrigidität (N), in dem keine Nomi-

nallohnkürzungen durchgeführt werden können, dem Tariflohnrigidtätsregime (T), 

das keine Nominallohnänderungen unterhalb des Tariflohnwachstums T
itwΔ  erlaubt 

und dem flexiblen Regime (F), in dem jede gewünschte Nominallohnänderung 

möglich ist. Das Individuum kann zu einem dieser drei möglichen Rigiditätsregime 

gehören.74 Weiterhin wird angenommen, dass sowohl der Störterm der gewünschten 

Lohnänderungsgleichung itε  als auch der Messfehlerterm itμ  unabhängig und 

identisch normalverteilt sind. Das Modell mit beobachteter Entgeltänderung wird 

folgend definiert: 
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(18)

Die zu maximierende Likelihoodfunktion für eine einzelne Beobachtung ergibt sich 

dann aus der Summe von den in Gleichung (18) dargestellten fünf Regimeteilen, die 

mit den zugehörigen Auftrittswahrscheinlichkeiten gewichtet werden. Aus Gründen 

der Übersichtlichkeit werden die Variablenindizes it im Folgenden weggelassen: 
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74 Die Herleitungen basieren auf den Überlegungen bei Knoppik (2001), Goette (2002), sowie 

Knoppik (2006), einem Arbeitspapier im Rahmen des gemeinsamen Forschungsprojekts. 
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Regimeteil 1: Tww Δ≥Δ ∗ . 

Falls die gewünschte Lohnänderung über dem Tariflohnwachstum liegt, kann sie 

immer realisiert werden. Die beobachtete Lohnänderung ist in diesem Regimeteil 

μεβ ++=Δ xy  mit εβμ −−Δ= xy . 

Für die gemeinsame Dichtefunktion von ε  und μ  gilt unter Berücksichtigung der 

Annahme, dass beide Variablen unabhängig voneinander sind:  
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Die Likelihoodfunktion für das Ereignis εβμ −−Δ= xy  und βε xwT −Δ≥  kann somit 

wie folgt formuliert werden: 
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Dabei gibt ( )⋅φ  die Dichtefunktion und ( )⋅Φ  die kumulierte Dichtefunktion einer 

standardnormalverteilten Variablen an. 

 

Regimeteil 2: 2=∧Δ<Δ ∗ Dww T . 

Wenn die gewünschte Lohnänderung unter dem Tariflohnwachstum liegt, kann sie 

nicht realisiert werden, falls das Individuum von der Tariflohnrigidität betroffen ist. 

In diesem Fall entspricht die tatsächlich realisierte Lohnänderung dem Tariflohn-

wachstum.  

Die beobachtete Lohnänderung ist in diesem Regimeteil μ+Δ=Δ Twy  mit  
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Die Herleitung der Likelihoodfunktion für diesen Regimeteil ist einfacher, weil die 

Bedingungen Twy Δ−Δ=μ  und βε xwT −Δ<  unabhängig sind: 
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Regimeteil 3: 010 =∨=∧Δ<Δ≤ ∗ DDww T . 

Liegt die gewünschte Lohnänderung im Intervall );0[ TwΔ , so kann sie nur reali-

siert werden, falls das Individuum entweder in das Nominallohnrigiditätsregime 

oder in das flexible Regime fällt. Die beobachtete Lohnänderung ist in diesem 

Regimeteil μεβ ++=Δ xy  mit εβμ −−Δ= xy .  
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Die Herleitung der Likelihood für εβμ −−Δ= xy  und βεβ xwx T −Δ<≤−0  gestaltet 

sich ähnlich der Herleitung der Likelihoodfunktion für den Regimeteil°1 und sieht 

wie folgt aus:  
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Regimeteil 4: .10 =∧<Δ ∗ Dw  

Entspricht die gewünschte Lohnänderung einer Nominallohnkürzung, so kann sie 

nicht realisiert werden, falls das Individuum von der Abwärtsnominallohnrigidität 

betroffen ist. Die beobachtete Lohnänderung ist in diesem Regimeteil μ=Δy  mit  

( ) .1
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⎛ Δ
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φ

σ
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Die Likelihoodfunktion für das Ereignis yΔ=μ  und βε x−<  sieht dann folgend aus: 
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Regimeteil 5: .00 =∧<Δ ∗ Dw  

Ist die gewünschte Lohnänderung negativ und ist das Individuum nicht von der 

Abwärtslohnstarrheit betroffen, so kann die gewünschte Lohnkürzung auch reali-
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siert werden. Die beobachtete Lohnänderung ist in diesem Regimeteil μεβ ++=Δ xy  

mit εβμ −−Δ= xy . Für die Likelihoodfunktion des Ereignisses εβμ −−Δ= xy  und 

βε x−<  gilt: 
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Die zu maximierende Likelihoodfunktion für eine einzelne Beobachtung im Rah-

men des NME-Modells sieht somit wie folgt aus:i 
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mit ( )TN
j ρρσσββ με ,,,,,..., 22

1=Ω  als dem Vektor der zu schätzenden Parameter. 

                                                 
i In der Studie von Fehr u.a. (2002), in der ebenfalls zwischen nominalen und tariflichen Abwärts-

lohnstarrheiten unterschieden wird und an der sich diese Untersuchung auch orientiert, erfolgt die 
Aufteilung der einzelnen Rigiditätsregimeteile anders. Beide Herleitungsvarianten wurden anhand 
von Simulationsschätzungen überprüft. Sie führen zu gleichen Ergebnissen, so dass sie als Alterna-
tiven angesehen werden können. Zu beachten ist nur, dass im Rahmen der hier dargestellten Mo-
dellierungen vorausgesetzt wird, dass die zweite Zensierungsgrenze (Tariflohnwachstum) größer 
als null (Zensierungsgrenze für die Abwärtsnominallohnrigidtät) sein muss. Das ist in den hier 
verwendeten Tariflohndaten für jede Periode und jeden Sektor der Fall. 
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ABBILDUNG 1: JÄHRLICHE ENTGELTÄNDERUNGSVERTEILUNGEN FÜR ANGESTELLTE IN WEST-
DEUTSCHLAND 
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ABBILDUNG 2: JÄHRLICHE ENTGELTÄNDERUNGSVERTEILUNGEN FÜR ARBEITER IN WEST-
DEUTSCHLAND 
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ABBILDUNG 3: JÄHRLICHE ENTGELTÄNDERUNGSVERTEILUNGEN FÜR WEIBLICHE ANGESTELLTE 
IN WEST-DEUTSCHLAND 
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ABBILDUNG 4: JÄHRLICHE ENTGELTÄNDERUNGSVERTEILUNGEN FÜR ARBEITERINNEN IN WEST-
DEUTSCHLAND 
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ABBILDUNG 5: GRAFISCHE DARSTELLUNG DER EINZELNEN RIGIDITÄTSREGIME 

 
 
 
___________________________ 

0=itD , falls das Individuum in das flexible Regime fällt, ( ) F
itD ρ==0Pr . 

1=itD , falls das Individuum in das Nominallohnrigiditätsregime fällt, ( ) N
itD ρ==1Pr . 

2=itD , falls das Individuum in das Tariflohnrigiditätsregime fällt, ( ) T
itD ρ== 2Pr . 

awΔ : tatsächlich realisierte Nominallohnänderung.  
TwΔ : tarifvertraglich vereinbarte Nominallohnänderung. 
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ABBILDUNG 6: STILISIERTE DARSTELLUNG DER FAKTISCHEN LOHNÄNDERUNGSVERTEILUNG 

 
 
 
____________________________ 
Die tatsächlich realisierte faktische Nominallohnänderungsverteilung ergibt sich als gewichtete 
Kombination aus drei möglichen Rigiditätsregimen (F, N und T). Die Gewichtung der einzelnen 
Rigiditätsregime erfolgt mit den zugehörigen Regimewahrscheinlichkeiten ( ρ F, ρ N, ρ T). 
In der Darstellung wird angenommen, dass ρ N und ρ T größer null sind. 
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ABBILDUNG 7: STILISIERTE DARSTELLUNG DER GEWÜNSCHTEN, DER TATSÄCHLICHEN UND DER 
BEOBACHTETEN LOHNÄNDERUNGSVERTEILUNG SOWIE DEREN STREUDIAGRAM-
ME 
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____________________________ 
Normal-Measurement-Error-Modell: 
b0  (Konstante) = .01; b1 (Parameter des Regressors) = 2.0; mx (Regressor) = .04; εσ  (Streuung der 
kontrafaktischen Gleichung) = .1; μσ  (Streuung des Messfehlers) = .025; Nρ  (Nominallohnrigidi-
tätsgrad) = .4; Tρ  (Tariflohnrigiditätsgrad) = .2. 
Zur Definition der gewünschten (dwnot), der tatsächlichen (dwtrue) und der beobachteten (dwobs) 
Lohnänderungsverteilung siehe Abschnitt 3.1 und 3.2. 
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ABBILDUNG 8: STILISIERTE DARSTELLUNG DER VERTEILUNGEN BEI VORLIEGEN VON RUN-
DUNGSFEHLERN IN DEN DATEN 
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____________________________ 
Normal-Measurement-Error-Modell: 
b0  (Konstante) = .01; b1 (Parameter des Regressors) = 1.2; mx (Regressor)= .02; εσ  (Streuung der 
kontrafaktischen Gleichung) = .015; μσ  (Streuung des Messfehlers) = .015; Nρ  (Nominallohnrigi-
ditätsgrad) = .4; Tρ  (Tariflohnrigiditätsgrad) = .005; 
entgelt(t) gerundet: aktuelle Entgeltverteilung bei Vorliegen von Rundungsmessfehlern; 
entgelt(t-1) gerundet: die um eine Periode verzögerte Entgeltverteilung bei Vorliegen von Run-
dungsmessfehlern. 
Zur Definition der gewünschten (dwnot), der tatsächlichen (dwtrue) und der beobachteten (dwobs) 
Lohnänderungsverteilung siehe Abschnitt 3.1 und 3.2. 
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ABBILDUNG 9: STILISIERTE DARSTELLUNG DER VERTEILUNGEN OHNE RUNDUNGSFEHLER IN 
DEN DATEN 
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____________________________ 
Normal-Measurement-Error-Modell: 
b0  (Konstante) = .01; b1 (Parameter des Regressors) = 1.2; mx (Regressor)= .02; εσ  (Streuung der 
kontrafaktischen Gleichung) = .015; μσ  (Streuung des Messfehlers) = .015; Nρ  (Nominallohnrigi-
ditätsgrad) = .4; Tρ  (Tariflohnrigiditätsgrad) = .005; 
entgelt(t): aktuelle Entgeltverteilung; 
entgelt(t-1): die um eine Periode verzögerte Entgeltverteilung. 
Zur Definition der gewünschten (dwnot), der tatsächlichen (dwtrue) und der beobachteten (dwobs) 
Lohnänderungsverteilung siehe Abschnitt 3.1 und 3.2. 

 

 

 



C  TABELLEN 
TABELLE 1: ÜBERBLICK ÜBER DIE MIKRODATENSTUDIEN ZUR GLEICHZEITIGEN UNTERSUCHUNG VON NACH UNTEN STARREN NOMINALEN UND REALEN ODER TARIFLI-

CHEN LÖHNEN 

 
Land 

 
Studie 

Daten/ 
Analyse 

Modellierung der Zensie-
rungsgrenze (ZG) 

Methode/ 
Modell 

 
rhon 

 
rhor 

Nominal 
bindend 

Real/ 
tariflich 
bindend 

Untersuchung 
der realen 

Effekte 
Fehr u.a. 
(2002) 

Pfeiffer (2003) 

IABS 
(1975–95) 

Querschnittanalyse 

Approximation der ZG 
durch das jeweils aktuelle 
sektorspezifische Tarif-

lohnwachstum 

NME-Modell 
(Schwellenwert-Variante 
bei der Abwärtsnominal-
lohnstarrheit, proportio-

nale Variante bei der 
Abwärtsreallohnstarrheit) 

 
- 

 
0.70 

 
0.07 

 
0.46 

 
auf der 

individuellen 
Ebene 

Bauer u.a. 
(2004) 

IABS-R 
(1975–97) 

Querschnittanalyse 

ZG als eine Funktion einer 
Konstanten und eines 

normalverteilten Störterms 

Erweiterte Version des 
MME-Modells 

(Proportionale Variante) 

 
0.17 

 
0.50 

 
0.06 

 
0.29 

auf der 
aggregierten 

Ebene 
Restringiertes Modell mit 
bekannten Messfehlerre-

gimeanteilen 
(Proportionale Variante) 

 
0.02 

 
0.45 

 
- 

 
- 
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Cornelißen und 
Hübler (2006) 

 
GSOEP 

(1984–2004) 
Längsschnittanalyse 

 
Approximation der ZG 

durch das jeweils aktuelle 
sektorspezifische Tarif-

lohnwachstum NME-Modell 
(Proportionale Variante) 

0.28 0.32 - - 

 
auf der 

individuellen 
Ebene 

 
UK 

Barwell und 
Schweitzer 

(2005) 

NESPD (1978–98) 
Längsschnittanaly-

sen 

ZG als eine Funktion von 
Jahresdummies und eines 

normalverteilten Störterms 

Restringiertes Modell mit 
bekannten Messfehlerre-

gimeanteilen 
(Proportionale Variante) 

 
0.14 

 
0.41 

 
0.04(1) 

 
0.24(1) 

 
auf der 

individuellen 
Ebene 

 
 
I 

 
Maida u.a. 

(2005) 

WHIP 
(1985–99) 

Längsschnittanaly-
sen  

Alternative 1: ZG als eine 
Funktion von Jahresdum-
mies und eines normalver-

teilten Störterms 

Erweiterte Version des 
MME-Modells 

(Proportionale Variante) 

 
0.24 

 
0.53 

 
0.07 

 
0.27 

 
 

auf der 
Firmenebene 
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Land 

 
Studie 

Daten/ 
Analyse 

Modellierung der Zensie-
rungsgrenze (ZG) 

Methode/ 
Modell 
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bindend 
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tariflich 
bindend 

Untersuchung 
der realen 

Effekte 
   Alternative 2: ZG als eine 

Funktion von Tariflohnän-
derungen und eines nor-
malverteilten Störterms 

  
0.26 

 
0.50 

 
0.08 

 
0.26 

sowie auf der 
aggregierten 

Ebene 

 
CAN 

 
Christofides 

und Li (2005) 

 
HRDC (1976–2000) 
Längsschnittanalyse 

Keine Modellierung der 
ZG, Identifikation der 

Abwärtsreallohnstarrheit 
durch den geschätzten 

Einfluss der Inflationsraten 

Earnings-Function-
Ansatz ohne Messfehler-

berücksichtigung 
(Schwellenwert-Variante) 

 
- 

(hoch) 

 
- 

(hoch) 

 
- 

 
- 

 
nein 

D 0.09(2) 0.13(2) - - 
B 0.21(2) 0.29(2) - - 
A 0.37(2) 0.27(2) - - 

DK 0.38(2) 0.14(2) - - 
F 0.40(2) 0.50(2) - - 
I 0.65(2) 0.15(2) - - 
N 0.16(2) 0.22(2) - - 
P 0.66(2) 0.30(2) - - 
S 0.37(2) 0.52(2) - - 

CH 0.34(2) 0.31(2) - - 
UK 0.21(2) 0.23(2) - - 

USA 0.65(2) 0.06(2) - - 
GR 0.63(2) 0.03(2) - - 
IRL 

 
 
 

Dickens u.a. 
(2006) 

 
 
 

Alle verfügbaren 
Mikrodaten auf den 
nationalen Ebenen 

und 
ECHP (1993–2001) 

 
Querschnittanalysen 

 
 

 
 
 

Approximation der realen 
ZG durch die geschätzte 
erwartete Inflationsrate 

 
 
 

Weibull-Notional-
Methode  

Zweistufiges Vorgehen 
mit der Messfehlerkor-

rektur in der ersten Stufe 
und der Schätzung nach 

unten starrer Löhne in der 
zweiten Stufe 

0.12(2) 0.26(2) - - 

 
 
 
 
 
 

auf der 
aggregierten 

Ebene 
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Land 

 
Studie 

Daten/ 
Analyse 

Modellierung der Zensie-
rungsgrenze (ZG) 

Methode/ 
Modell 

 
rhon 

 
rhor 

Nominal 
bindend 

Real/ 
tariflich 
bindend 

Untersuchung 
der realen 

Effekte 
NL 0.30(2) 0.12(2) - - 
FIN 

    
0.20(2) 0.50(2) - - 

 

D 0.27(3) 0.15(3) - - 
B 0.14(3) 0.26(3) - - 
A 0.26(3) 0.22(3) - - 

DK 0.11(3) 0.05(3) - - 
F 0.12(3) 0.08(3) - - 
I 0.27(3) 0.10(3) - - 
N 0.35(3) 0.30(3) - - 
P 0.57(3) 0.26(3) - - 
S 0.43(3) 0.68(3) - - 

CH 0.25(3) 0.07(3) - - 
UK 0.17(3) 0.24(3) - - 

USA 0.46(3) 0.07(3) - - 
GR 0.35(3) 0.06(3) - - 
IRL 0.04(3) 0.17(3) - - 
NL 0.29(3) 0.01(3) - - 
FIN 

 
 
 

Dickens u.a. 
(2007) 

 
 
 

Alle verfügbaren 
Mikrodaten auf den 
nationalen Ebenen 

und 
ECHP (1993–2001) 

 
 

Querschnittanalysen 

 
 
 

Approximation der realen 
ZG durch die geschätzte 
erwartete Inflationsrate  

 
 
 

Variante des Symmetry-
Ansatzes, 

Identifikation nach unten 
starrer Löhne ohne 

Messfehler-
berücksichtigung 

 

0.31(3) 0.64(3) - - 

 
 
 
 
 
 

nein 

Anmerkungen:  
(1) Die Werte wurden den grafischen Darstellungen nach urteilend angegeben, vgl. Barwell und Schweitzer (2005), Abb. 7, S. 22. 
(2) Die Werte wurden den grafischen Darstellungen nach urteilend angegeben, vgl. Dickens u.a. (2006), Abb. 4, S. 40. 
(3) Die Werte wurden den grafischen Darstellungen nach urteilend angegeben, vgl. Dickens u.a. (2007), Abb. 3, S. 23. 
Datenabkürzungen: 
IABS: IAB-Beschäftigtenstichprobe (D); IABS-R: IAB-Regionalstichprobe (D); GSOEP: German Socio Economic Panel (D); WHIP: Worker History Italian Panel (I); 
NESPD: New Earnings Survey Panel Dataset (UK); HRDC: Human Resource Development Canada (CAN); ECHP: European Community Household Panel (EU). 



C  TABELLEN 69 

TABELLE 2: ERGEBNISSE DER MONTE-CARLO-SIMULATIONEN 1 

N   10000
   
 Variable Repl. Mean Std. Dev. Min Max

DGP:   
 d_b0 1000 0.01 0 0.01 0.01
 d_b1 1000 2 0 2 2
 d_se 1000 0.1 0 0.1 0.1
 d_rn 1000 0.4 0 0.4 0.4
 d_rt 1000 0.4 0 0.4 0.4
 d_mq 1000 1 0 1 1
 d_ms 1000 0.02 0 0.02 0.02
 d_rtz 1000 0.045 0 0.045 0.045
 t_rn 1000 0.4000 0.0047 0.3829 0.4149
 t_rt 1000 0.4001 0.0050 0.3852 0.4182

SM:   
 b0 1000 0.0099 0.0023 0.0019 0.0165
 b1 1000 2.0008 0.0411 1.8730 2.1263
 se 1000 0.1000 0.0010 0.0970 0.1037
 rn 1000 0.3998 0.0170 0.3418 0.4569
 rt 1000 0.4010 0.0177 0.3430 0.4559
 ms 1000 0.0201 0.0010 0.0175 0.0243

 
 
Anmerkungen:  
Der datengenerierende Prozess (DGP) enthält beide Rigiditätsarten (die nominale und die tarifliche 
Abwärtslohnrigidität). Beide Rigiditätsarten werden auch im Schätzmodell (SM) implementiert. Die 
tarifliche Zensierungsgrenze ist fest und bekannt. 
 
d_*: Parameterwerte, die für den DGP vorgegebenen wurden; 
t_*: Parameterwerte, die im Rahmen des DGP tatsächlich generiert wurden; 
b0: Konstante; b1: Parameter der erklärenden Variablen X; se: Streuung der gewünschten Lohnände-
rungsgleichung; rn: Regimewahrscheinlichkeit für die Abwärtsnominallohnrigidität; rt: Regime-
wahrscheinlichkeit für die tarifliche Rigidität; mq: Anteil der messfehlerbehafteten Beobachtungen 
(hier immer gleich eins wegen des NME-Modells); ms: Streuung des Messfehlers; rtz: Zensierungs-
grenze der tariflichen Abwärtslohnrigidität. 
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TABELLE 3: ERGEBNISSE DER MONTE-CARLO-SIMULATIONEN 2 

N      10000 
   
 Variable Repl. Mean Std.Dev. Min Max

DGP:   
 d_b0 1000 0.01 0 0.01 0.01
 d_b1 1000 2 0 2 2
 d_se 1000 0.1 0 0.1 0.1
 d_rn 1000 0.4 0 0.4 0.4
 d_rt 1000 0.4 0 0.4 0.4
 d_mq 1000 1 0 1 1
 d_ms 1000 0.02 0 0.02 0.02
 d_rtz 1000 0.045 0 0.045 0.045
 t_rn 1000 0.4000 0.0047 0.3829 0.4149
 t_rt 1000 0.4001 0.0050 0.3852 0.4182

SM:   
 b0 1000 0.0280 0.0018 0.0224 0.0343
 b1 1000 1.7807 0.0368 1.6533 1.8772
 se 1000 0.0904 0.0009 0.0871 0.0932
 rn 1000 0.7701 0.0186 0.7019 0.8378
 ms 1000 0.0278 0.0010 0.0245 0.0314

 
 
Anmerkungen:  
Der datengenerierende Prozess (DGP) enthält beide Rigiditätsarten (die nominale und die tarifliche 
Abwärtslohnrigidität). Im Rahmen des Schätzmodells (SM) wird aber nur die nominale Abwärts-
lohnrigidität berücksichtigt. 
 
d_*: Parameterwerte, die für den DGP vorgegebenen wurden; 
t_*: Parameterwerte, die im Rahmen des DGP tatsächlich generiert wurden; 
b0: Konstante; b1: Parameter der erklärenden Variablen X; se: Streuung der gewünschten Lohnände-
rungsgleichung; rn: Regimewahrscheinlichkeit für die Abwärtsnominallohnrigidität; rt: Regime-
wahrscheinlichkeit für die tarifliche Rigidität; mq: Anteil der messfehlerbehafteten Beobachtungen 
(hier immer gleich eins wegen des NME-Modells); ms: Streuung des Messfehlers; rtz: Zensierungs-
grenze der tariflichen Abwärtslohnrigidität. 
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TABELLE 4: ERGEBNISSE DER MONTE-CARLO-SIMULATIONEN 3 

N      10000 
   
 Variable Repl. Mean Std. Dev. Min Max

DGP:   
 d_b0 1000 0.01 0 0.01 0.01
 d_b1 1000 2 0 2 2
 d_se 1000 0.1 0 0.1 0.1
 d_rn 1000 0.4 0 0.4 0.4
 d_rt 1000 0.4 0 0.4 0.4
 d_mq 1000 1 0 1 1
 d_ms 1000 0.03 0 0.03 0.03
 d_rtz 1000 0.045 0 0.045 0.045
 t_rn 1000 0.4001 0.0049 0.3848 0.4158
 t_rt 1000 0.4000 0.0049 0.3837 0.4146
 f_rtz 1000 0.035 0 0.035 0.035

SM:   
 b0 1000 0.0095 0.0028 0.0018 0.0172
 b1 1000 2.0118 0.0457 1.8769 2.1570
 se 1000 0.0982 0.0011 0.0947 0.1017
 rn 1000 0.2357 0.0428 0.0810 0.3611
 rt 1000 0.5714 0.0461 0.4353 0.7409
 ms 1000 0.0349 0.0016 0.0292 0.0402

 
 
Anmerkungen:  
Der datengenerierende Prozess (DGP) enthält beide Rigiditätsarten (die nominale und die tarifliche 
Abwärtslohnrigidität). Beide Rigiditätsarten werden auch im Schätzmodell (SM) implementiert. Die 
tarifliche Zensierungsgrenze wird aber falsch vorgegeben. Fall 1: Die vermeintliche tarifliche Zen-
sierungsgrenze (f_rtz) ist kleiner als die tatsächliche Zensierungsgrenze (d_rtz). 
 
d_*: Parameterwerte, die für den DGP vorgegebenen wurden; 
t_*: Parameterwerte, die im Rahmen des DGP tatsächlich generiert wurden; 
b0: Konstante; b1: Parameter der erklärenden Variablen X; se: Streuung der gewünschten Lohnände-
rungsgleichung; rn: Regimewahrscheinlichkeit für die Abwärtsnominallohnrigidität; rt: Regime-
wahrscheinlichkeit für die tarifliche Rigidität; mq: Anteil der messfehlerbehafteten Beobachtungen 
(hier immer gleich eins wegen des NME-Modells); ms: Streuung des Messfehlers; rtz: Zensierungs-
grenze der tariflichen Abwärtslohnrigidität. 
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TABELLE 5: ERGEBNISSE DER MONTE-CARLO-SIMULATIONEN 4 

N      10000 
   
 Variable Repl. Mean Std. Dev. Min Max

DGP:   
 d_b0 1000 0.01 0 0.01 0.01
 d_b1 1000 2 0 2 2
 d_se 1000 0.1 0 0.1 0.1
 d_rn 1000 0.4 0 0.4 0.4
 d_rt 1000 0.4 0 0.4 0.4
 d_mq 1000 1 0 1 1
 d_ms 1000 0.03 0 0.03 0.03
 d_rtz 1000 0.045 0 0.045 0.045
 t_rn 1000 0.4001 0.0049 0.3848 0.4158
 t_rr 1000 0.4000 0.0049 0.3837 0.4146
 f_rtz 1000 0.055 0 0.055 0.055

SM:   
 b0 1000 0.0082 0.0027 -0.0016 0.0158
 b1 1000 2.0204 0.0450 1.8998 2.1672
 se 1000 0.1012 0.0011 0.0979 0.1048
 rn 1000 0.4765 0.0201 0.4205 0.5302
 rt 1000 0.3282 0.0202 0.2686 0.3937
 ms 1000 0.0278 0.0014 0.0236 0.0317

 
 
Anmerkungen:  
Der datengenerierende Prozess (DGP) enthält beide Rigiditätsarten (die nominale und die tarifliche 
Abwärtslohnrigidität). Beide Rigiditätsarten werden auch im Schätzmodell (SM) implementiert. Die 
tarifliche Zensierungsgrenze wird aber falsch vorgegeben. Fall 2: Die vermeintliche tarifliche Zen-
sierungsgrenze (f_rtz) ist größer als die tatsächliche Zensierungsgrenze (d_rtz). 
 
d_*: Parameterwerte, die für den DGP vorgegebenen wurden; 
t_*: Parameterwerte, die im Rahmen des DGP tatsächlich generiert wurden; 
b0: Konstante; b1: Parameter der erklärenden Variablen X; se: Streuung der gewünschten Lohnände-
rungsgleichung; rn: Regimewahrscheinlichkeit für die Abwärtsnominallohnrigidität; rt: Regime-
wahrscheinlichkeit für die tarifliche Rigidität; mq: Anteil der messfehlerbehafteten Beobachtungen 
(hier immer gleich eins wegen des NME-Modells); ms: Streuung des Messfehlers; rtz: Zensierungs-
grenze der tariflichen Abwärtslohnrigidität. 
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TABELLE 6: ERGEBNISSE DER MONTE-CARLO-SIMULATIONEN 5 

N      10000 
   
 Variable Repl. Mean Std. Dev. Min Max

DGP:   
 d_b0 1000 0.01 0 0.01 0.01
 d_b1 1000 2 0 2 2
 d_se 1000 0.1 0 0.1 0.1
 d_rn 1000 0.4 0 0.4 0.4
 d_rt 1000 0.4 0 0.4 0.4
 d_mq 1000 1 0 1 1
 d_ms 1000 0.02 0 0.02 0.02
 d_rtz 1000 0.05 0 0.05 0.05
 t_rn 1000 0.4001 0.0049 0.3818 0.4149
 t_rt 1000 0.4002 0.0048 0.3858 0.4182
 f_rtz 1000 0.0350 0.0000 0.0350 0.0350

SM:   
 b0 1000 0.0099 0.0025 0.0016 0.0162
 b1 1000 2.0013 0.0416 1.8843 2.1556
 se 1000 0.1000 0.0010 0.0963 0.1030
 rn 1000 0.3997 0.0175 0.3447 0.4574
 rt 1000 0.4010 0.0172 0.3493 0.4539
 drtz 1000 0.0150 0.0011 0.0115 0.0185
 ms 1000 0.0200 0.0009 0.0171 0.0230

 
 
Anmerkungen:  
Der datengenerierende Prozess (DGP) enthält beide Rigiditätsarten (die nominale und die tarifliche 
Abwärtslohnrigidität). Beide Rigiditätsarten werden auch im Schätzmodell (SM) implementiert. Die 
tarifliche Zensierungsgrenze wird als fest aber unbekannt modelliert (siehe Gleichung (8)). Der 
unbekannte Teil der Zensierungsgrenze (drtz) wird im Rahmen des Modells geschätzt. 
 
d_*: Parameterwerte, die für den DGP vorgegebenen wurden; 
t_*: Parameterwerte, die im Rahmen des DGP tatsächlich generiert wurden; 
b0: Konstante; b1: Parameter der erklärenden Variablen X; se: Streuung der gewünschten Lohnände-
rungsgleichung; rn: Regimewahrscheinlichkeit für die Abwärtsnominallohnrigidität; rt: Regime-
wahrscheinlichkeit für die tarifliche Rigidität; mq: Anteil der messfehlerbehafteten Beobachtungen 
(hier immer gleich eins wegen des NME-Modells); ms: Streuung des Messfehlers; rtz: Zensierungs-
grenze der tariflichen Abwärtslohnrigidität. 
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TABELLE 7: ERGEBNISSE FÜR MÄNNER IN WEST-DEUTSCHLAND (VARIANTE 1) 

Arbeiter Angestellte 
 Coef. Std. Err. z Coef. Std. Err. z

D8401 -0.0195 0.0005 -37.38 D8401 0.0098 0.0005 18.9
D1u -2.7620 0.0358 -77.12 D1u -1.7123 0.0333 -51.38
D2u -0.0551 0.0395 -1.39 D2u -0.0713 0.0380 -1.87
D3u 0.2665 0.0414 6.44 D3u 0.1872 0.0382 4.9
Inf 0.6584 0.0299 22.05 Inf 0.5005 0.0277 18.06
Inf1 0.2268 0.0411 5.51 Inf1 0.0393 0.0391 1.01
Inf2 0.1149 Inf2 0.4601  
exp -0.0032 0.0001 -27.66 exp -0.0093 0.0001 -77.42
expsq 0.00004 0.0000 16.82 expsq 0.0001 0.0000 54.19
biD2 -0.0014 0.0008 -1.83 biD2 -0.0077 0.0011 -7.08
stDFach 0.0003 0.0010 0.31 stDMeist 0.0024 0.0010 2.47
natDAusl 0.0096 0.0007 13.62 natDAusl 0.0115 0.0019 6.15
wzwD3 0.0063 0.0007 8.69 wzwD3 0.0015 0.0009 1.64
wzwD4 0.0065 0.0008 8.03 wzwD4 0.0055 0.0009 5.77
wzwD5 -0.0071 0.0009 -8.1 wzwD5 -0.0034 0.0011 -3.19
wzwD6 -0.0103 0.0013 -8.03 wzwD6 -0.0088 0.0014 -6.19
wzwD7 0.0044 0.0010 4.58 wzwD7 -0.0050 0.0016 -3.24
wzwD8 -0.0077 0.0012 -6.41 wzwD8 -0.0139 0.0024 -5.79
wzwD9 -0.0051 0.0012 -4.15 wzwD9 -0.0069 0.0009 -7.79
wzwD10 -0.0134 0.0015 -8.69 wzwD10 -0.0129 0.0010 -13.37
wzwD11 -0.0119 0.0010 -12.18 wzwD11 -0.0040 0.0011 -3.48
wzwD13 -0.0027 0.0020 -1.37 wzwD12 0.0020 0.0008 2.45
cons 0.0209 0.0016 13.4 cons 0.1106 0.0017 65.32
se 0.1022 0.0005 215.68 se 0.0922 0.0005 186.88
ms 0.0304 0.0002 169.04 ms 0.0231 0.0001 157.24
rigf 0.1254 0.0021 60.05 rigf 0.0804 0.0014 59.39
rign 0.2823 0.0019 147.19 rign 0.1147 0.0020 56.66
rigt 0.5924 0.0029 206.63 rigt 0.8049 0.0028 292.19

    
N 471987 aic -1285974 N 374224 aic -1198668
ll 643014.04 bic -1285675 ll 599360.33 bic -1198387
 
 
Anmerkungen: 
se: Streuung des Störterms der gewünschten Entgeltänderungsgleichung; ms: Streuung des Messfeh-
lers; rigf: Wahrscheinlichkeit für das flexible Regime; rign: Wahrscheinlichkeit für das Abwärtsno-
minallohnrigiditätsregime; rigt: Wahrscheinlichkeit für das Tariflohnrigiditätsregime; 
D8401: Dummy für die Berücksichtigung des Strukturbruchs im Jahr1984; D1u, D2u, D3u: aktuelle 
und verzögerte Änderungsraten der Arbeitslosenquote; Inf, Inf1, Inf2: aktuelle und verzögerte Werte 
der Inflationsrate; exp: Erfahrung; expsq: quadrierte Erfahrung; biD2: Dummy für die Bildungskate-
gorie 2 (Beschäftigte mit Volks-, Haupt- und Realschulabschluss und mit Berufsausbildung); stD*: 
Dummies für die Variable „Stellung im Beruf“; natDAusl: Dummy für die Nationalität (natDAusl=1 
falls Ausländer); wzwD*: Sektordummies; cons: Konstante. 
Die Signifikanz von Inf2 hängt aufgrund der hier vorgenommenen Restriktion (Inf+Inf1+Inf2=1) 
von der Signifikanz beider Parameter Inf und Inf1 ab. 
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TABELLE 8: ERGEBNISSE FÜR MÄNNER IN WEST-DEUTSCHLAND (VARIANTE 2) 

Arbeiter Angestellte 
 Coef. Std. Err. z Coef. Std. Err. z

D8401 -0.0121 0.0006 -20.47 D8401 0.0168 0.0006 26.92
D1u -2.0988 0.0383 -54.81 D1u -1.3720 0.0373 -36.76
D2u -0.3834 0.0440 -8.71 D2u -0.4666 0.0446 -10.46
D3u 0.2771 0.0458 6.05 D3u 0.0869 0.0431 2.01
Inf 0.6954 0.0334 20.8 Inf 0.4697 0.0316 14.86
Inf1 0.0489 0.0463 1.05 Inf1 0.1357 0.0444 3.05
Inf2 0.2557 Inf2 0.3946  
exp -0.0033 0.0001 -27.58 exp -0.0100 0.0001 -74.95
expsq 0.00004 0.0000 16.54 expsq 0.0001 0.0000 52.87
biD2 -0.0012 0.0008 -1.51 biD2 -0.0076 0.0012 -6.38
stDFach -0.00003 0.0010 -0.03 stDMeist 0.0008 0.0011 0.70
natDAusl 0.0108 0.0007 14.8 natDAusl 0.0125 0.0020 6.30
cons 0.0134 0.0017 8.07 cons 0.1075 0.0018 58.36
dzg_jD76 0.0091 0.0006 15.21 dzg_jD76 0.0100 0.0004 25.59
dzg_jD77 -0.0051 0.0005 -10.29 dzg_jD77 0.0064 0.0003 21.25
dzg_jD78 0.0027 0.0005 5.04 dzg_jD78 0.0110 0.0003 34.93
dzg_jD79 0.0090 0.0005 17.7 dzg_jD79 0.0066 0.0003 24.32
dzg_jD80 0.0043 0.0005 9.47 dzg_jD80 -0.0013 0.0003 -5.09
dzg_jD81 -0.0063 0.0004 -14.64 dzg_jD81 0.0025 0.0002 10.18
dzg_jD82 -0.0060 0.0004 -14.05 dzg_jD82 0.0030 0.0002 12.25
dzg_jD83 -0.0049 0.0004 -11.93 dzg_jD83 0.0035 0.0002 14.66
dzg_jD84 0.0125 0.0005 23.36 dzg_jD84 0.0262 0.0008 34.34
dzg_jD85 -0.0065 0.0005 -12.09 dzg_jD85 0.0028 0.0003 8.05
dzg_jD86 0.0029 0.0005 6.17 dzg_jD86 0.0033 0.0003 9.99
dzg_jD87 -0.0100 0.0005 -21.55 dzg_jD87 -0.0060 0.0003 -18.16
dzg_jD88 -0.0082 0.0005 -17.42 dzg_jD88 -0.0021 0.0004 -5.93
dzg_jD89 -0.0020 0.0005 -4.32 dzg_jD89 0.0060 0.0004 15.45
dzg_jD90 0.0074 0.0006 12.94 dzg_jD90 0.0072 0.0005 15.57
dzg_jD91 -0.0028 0.0005 -5.88 dzg_jD91 -0.0082 0.0005 -15.91
dzg_jD92 -0.0103 0.0005 -21.36 dzg_jD92 -0.0108 0.0006 -18.44
dzg_jD93 -0.0178 0.0006 -31.7 dzg_jD93 -0.0046 0.0004 -10.32
dzg_jD94 -0.0103 0.0006 -16.48 dzg_jD94 -0.0031 0.0004 -7.04
dzg_jD95 -0.0030 0.0006 -5.01 dzg_jD95 -0.0127 0.0005 -27.37
dzg_jD96 -0.0185 0.0009 -44.03 dzg_jD96 -0.0161 0.0005 -32.04
dzg_jD97 -0.0054 0.0006 -9.14 dzg_jD97 0.0014 0.0004 3.33
dzg_jD98 -0.0049 0.0005 -9.23 dzg_jD98 -0.0057 0.0004 -13.26
dzg_jD99 -0.0051 0.0006 -8.61 dzg_jD99 -0.0049 0.0005 -9.57
dzg_jD00 -0.0089 0.0005 -16.61 dzg_jD00 -0.0108 0.0005 -20.63
dzg_jD01 -0.0054 0.0005 -9.9 dzg_jD01 -0.0089 0.0005 -17.16
se 0.1042 0.0005 200.7 se 0.0961 0.0006 170.07
ms 0.0320 0.0002 165.2 ms 0.0236 0.0001 162.48
rigf 0.1177 0.0022 54.42 rigf 0.0695 0.0013 52.87
rign 0.2071 0.0026 80.68 rign 0.1079 0.0019 57.25
rigt 0.6752 0.0033 205.07 rigt 0.8227 0.0024 345.38
N 471987 aic -1293374 N 374224 aic -1209645
ll 646740.25 bic -1292788 ll 604874.94 bic -1209082

Anmerkung:  
dzg_jD*: Abweichung der vermeintlichen tariflichen Zensierungsgrenzen von den tatsächlichen 
Tariflohnsteigerungen (siehe auch Anmerkungen zur Tabelle 7). 
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TABELLE 9: ERGEBNISSE FÜR MÄNNER IN WEST-DEUTSCHLAND IN ABHÄNGIGKEIT VON DER 
ALTERSSTRUKTUR DER BESCHÄFTIGTEN (VARIANTE 2) 

 Alter rhon rhot rhof N
   
 25-35 0.206 0.699 0.090 160244
  (0.005) (0.006) (0.003) 
 36-45 0.211 0.675 0.114 142073

Arbeiter  (0.005) (0.006) (0.004) 
 46-55 0.198 0.664 0.138 127261
  (0.005) (0.006) (0.005) 
 56-62 0.201 0.660 0.139 42409
  (0.008) (0.009) (0.007) 
   
 25-35 0.056 0.901 0.042 119257
  (0.004) (0.004) (0.002) 
 36-45 0.100 0.845 0.055 108566

Angestellte  (0.003) (0.004) (0.002) 
 46-55 0.121 0.810 0.069 99899
  (0.003) (0.004) (0.003) 
 56-62 0.130 0.783 0.087 46502

(0.004) (0.006) (0.004) 
 

 

Anmerkung: 
In den Klammern sind die Standardabweichungen ausgewiesen. 
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TABELLE 10: ERGEBNISSE FÜR MÄNNER IN WEST-DEUTSCHLAND  IN ABHÄNGIGKEIT VON DER 
QUALIFIKATIONSSTRUKTUR DER BESCHÄFTIGTEN (VARIANTE 2) 

  rhon rhot rhof N
   
 qualifiziert 0.203 0.683 0.114 324914

Arbeiter  (0.003) (0.004) (0.003) 
 unqualifiziert 0.211 0.664 0.126 147073
  (0.005) (0.006) (0.004) 
   
 qualifiziert 0.108 0.822 0.070 356843

Angestellte  (0.002) (0.002) (0.001) 
 unqualifiziert 0.108 0.833 0.059 17381
  (0.007) (0.009) (0.005) 

 

 

Anmerkung: 
In den Klammern sind die Standardabweichungen ausgewiesen. 
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TABELLE 11: ERGEBNISSE FÜR FRAUEN IN WEST-DEUTSCHLAND (VARIANTE 1) 

Arbeiterinnen Angestellte 
 Coef. Std. Err. z Coef. Std. Err. z

D8401 -0.0261 0.0008 -34.23 D8401 0.0026 0.0007 3.92
D1u -2.7498 0.0532 -51.66 D1u -1.2497 0.0405 -30.88
D2u -0.3013 0.0588 -5.12 D2u -0.5694 0.0475 -11.99
D3u 0.2820 0.0609 4.63 D3u -0.2023 0.0481 -4.21
Inf 0.0518 0.0426 1.21 Inf 0.4509 0.0344 13.11
Inf1 1.1388 0.0616 18.49 Inf1 0.2935 0.0468 6.27
Inf2 -0.1906 Inf2 0.2556  
exp -0.0003 0.0002 -1.67 exp -0.0051 0.0001 -39.6
expsq 0.0000 0.0000 -4.84 expsq 0.0001 0.0000 19.2
biD2 -0.0011 0.0011 -0.98 biD2 -0.0042 0.0009 -4.75
stDFach -0.0034 0.0016 -2.1 stDMeist 0.0064 0.0129 0.5
natDAusl 0.0067 0.0009 7.86 natDAusl 0.0145 0.0021 7.04
wzwD3 0.0114 0.0016 7.3 wzwD3 0.0033 0.0014 2.41
wzwD4 0.0126 0.0013 9.93 wzwD4 0.0077 0.0014 5.65
wzwD5 0.0022 0.0013 1.69 wzwD5 -0.0015 0.0015 -0.99
wzwD6 0.0072 0.0017 4.2 wzwD6 -0.0167 0.0017 -9.88
wzwD7 0.0064 0.0095 0.67 wzwD7 0.0003 0.0022 0.13
wzwD8 0.0181 0.0056 3.21 wzwD8 0.0035 0.0021 1.64
wzwD9 0.0128 0.0023 5.6 wzwD9 -0.0004 0.0013 -0.31
wzwD10 0.0008 0.0021 0.38 wzwD10 -0.0067 0.0012 -5.69
wzwD11 0.0048 0.0025 1.95 wzwD11 0.0043 0.0016 2.78
wzwD13 -0.0018 0.0017 -1.07 wzwD12 0.0025 0.0011 2.23
cons -0.0320 0.0028 -11.5 cons 0.0229 0.0021 10.82
se 0.1229 0.0007 165.42 se 0.1252 0.0006 198.33
ms 0.0301 0.0002 141.42 ms 0.0274 0.0002 148.37
rigf 0.0873 0.0016 53.37 rigf 0.0690 0.0009 73.71
rign 0.2612 0.0023 111.68 rign 0.1245 0.0026 47.02
rigr 0.6515 0.0032 202.04 rigr 0.8065 0.0032 248.3
N 305128 aic -826802 N 484511 aic -1402875
ll 413428.4 bic -826515 ll 701464.91 bic -1402576
 
 
Anmerkungen: 
se: Streuung des Störterms der gewünschten Entgeltänderungsgleichung; ms: Streuung des Messfeh-
lers; rigf: Wahrscheinlichkeit für das flexible Regime; rign: Wahrscheinlichkeit für das Abwärtsno-
minallohnrigiditätsregime; rigt: Wahrscheinlichkeit für das Tariflohnrigiditätsregime; 
D8401: Dummy für die Berücksichtigung des Strukturbruchs im Jahr1984; D1u, D2u, D3u: aktuelle 
und verzögerte Änderungsraten der Arbeitslosenquote; Inf, Inf1, Inf2: aktuelle und verzögerte Werte 
der Inflationsrate; exp: Erfahrung; expsq: quadrierte Erfahrung; biD2: Dummy für die Bildungskate-
gorie 2 (Beschäftigte mit Volks-, Haupt- und Realschulabschluss und mit Berufsausbildung); stD*: 
Dummies für die Variable „Stellung im Beruf“; natDAusl: Dummy für die Nationalität (natDAusl=1 
falls Ausländer); wzwD*: Sektordummies; cons: Konstante. 
Die Signifikanz von Inf2 hängt aufgrund der hier vorgenommenen Restriktion (Inf+Inf1+Inf2=1) 
von der Signifikanz beider Parameter Inf und Inf1 ab. 
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TABELLE 12: ERGEBNISSE FÜR FRAUEN IN WEST-DEUTSCHLAND (VARIANTE 2) 

Arbeiterinnen Angestellte 
 Coef. Std. Err. z Coef. Std. Err. z

D8401 -0.0164 0.0008 -19.64 D8401 0.0075 0.0007 10.33
D1u -1.9080 0.0570 -33.48 D1u -1.0320 0.0439 -23.48
D2u -0.6168 0.0653 -9.44 D2u -0.7808 0.0523 -14.93
D3u 0.2665 0.0661 4.03 D3u -0.3081 0.0524 -5.88
Inf 0.2729 0.0472 5.78 Inf 0.4043 0.0377 10.72
Inf1 0.6282 0.0674 9.31 Inf1 0.2299 0.0512 4.49
Inf2 0.0989 Inf2 0.3658  
exp -0.0003 0.0002 -1.76 exp -0.0051 0.0001 -38.41
expsq -0.00002 0.0000 -4.93 expsq 0.0001 0.0000 18.44
biD2 -0.0003 0.0012 -0.23 biD2 -0.0029 0.0009 -3.1
stDFach -0.0036 0.0017 -2.11 stDMeist 0.0027 0.0142 0.19
natDAusl 0.0078 0.0009 8.82 natDAusl 0.0155 0.0021 7.3
cons -0.0443 0.0030 -14.92 cons 0.0123 0.0023 5.4
dzg_jD76 0.0188 0.0006 29.64 dzg_jD76 0.0091 0.0004 22.69
dzg_jD77 -0.0016 0.0005 -3.03 dzg_jD77 0.0105 0.0004 28.85
dzg_jD78 0.0087 0.0005 16.69 dzg_jD78 0.0113 0.0004 31.07
dzg_jD79 0.0020 0.0005 3.86 dzg_jD79 0.0090 0.0004 25.79
dzg_jD80 0.0074 0.0005 15.69 dzg_jD80 0.0037 0.0003 10.58
dzg_jD81 0.0019 0.0004 4.4 dzg_jD81 0.0082 0.0003 24.63
dzg_jD82 -0.0041 0.0005 -8.72 dzg_jD82 0.0064 0.0003 19.7
dzg_jD83 -0.0020 0.0005 -4.37 dzg_jD83 0.0032 0.0003 11.06
dzg_jD84 0.0110 0.0005 21.78 dzg_jD84 0.0166 0.0006 29.47
dzg_jD85 -0.0085 0.0005 -16.18 dzg_jD85 0.0063 0.0003 18.9
dzg_jD86 0.0077 0.0005 15.3 dzg_jD86 0.0062 0.0004 17.49
dzg_jD87 -0.0071 0.0005 -15.19 dzg_jD87 -0.0008 0.0003 -2.4
dzg_jD88 -0.0066 0.0005 -12.17 dzg_jD88 0.0013 0.0004 3.63
dzg_jD89 -0.0024 0.0005 -4.54 dzg_jD89 0.0120 0.0004 31.03
dzg_jD90 0.0153 0.0006 23.94 dzg_jD90 0.0147 0.0005 32.27
dzg_jD91 -0.0014 0.0006 -2.45 dzg_jD91 0.0019 0.0004 4.14
dzg_jD92 -0.0140 0.0006 -24.44 dzg_jD92 0.0017 0.0005 3.63
dzg_jD93 -0.0179 0.0006 -29.11 dzg_jD93 0.0015 0.0004 3.92
dzg_jD94 -0.0162 0.0007 -22.41 dzg_jD94 0.0040 0.0004 10.78
dzg_jD95 -0.0011 0.0008 -1.45 dzg_jD95 -0.0053 0.0004 -14.66
dzg_jD96 -0.0298 0.0008 -38.04 dzg_jD96 -0.0076 0.0004 -21.17
dzg_jD97 0.0023 0.0007 3.44 dzg_jD97 0.0076 0.0003 23.27
dzg_jD98 -0.0068 0.0007 -9.78 dzg_jD98 -0.0015 0.0003 -4.42
dzg_jD99 -0.0005 0.0006 -0.77 dzg_jD99 0.0008 0.0004 2.04
dzg_jD00 -0.0053 0.0007 -8.09 dzg_jD00 -0.0059 0.0004 -15.42
dzg_jD01 -0.0010 0.0007 -1.49 dzg_jD01 -0.0033 0.0004 -8.5
se 0.1261 0.0008 160.05 se 0.1287 0.0007 189.65
ms 0.0304 0.0002 142.27 ms 0.0259 0.0002 144.78
rigf 0.0840 0.0016 51.16 rigf 0.0658 0.0009 69.58
rign 0.2235 0.0025 88.89 rign 0.1740 0.0023 75.71
rigr 0.6925 0.0032 217.45 rigr 0.7601 0.0028 268.79
N 305128 aic -833931 N 484511 aic -1411598
ll 417018.96 bic -833369 ll 705851.77 bic -1411010

Anmerkung: 
dzg_jD*: Abweichung der vermeintlichen tariflichen Zensierungsgrenzen von den tatsächlichen 
Tariflohnsteigerungen (siehe auch Anmerkungen zur Tabelle 11). 
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