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ZUSAMMENFASSUNG

Das Anliegen dieses Beitrags ist es, die nach unten starren nominalen und tarifli-
chen Lohne mit der Normal-Measurement-Error-Modellvariante der Earnings-
Function-Methode gleichzeitig zu untersuchen. Die Analysen werden mit der I-
AB-Regionalstichprobe (1975-2001) separat fir Arbeiter und Angestellte sowie fir
Frauen und Manner in West-Deutschland durchgefiihrt. Die Schétzungen legen
nahe, dass der Lohnbildungsprozess in alen untersuchten Beschéftigtengruppen
durch die Existenz von Abwaértslohnstarrheiten stark geprégt wird, wobei die Tarif-
lohnstarrheit die Abwértsnominallohnstarrheit dominiert. Im Unterschied zu ver-
gleichbaren Studien kénnen in diesem Beitrag mittels Monte-Carlo-Simulationen
auch die moglichen Probleme bei der Anwendung der Earnings-Function-Methode
zur gleichzeitigen Untersuchung von nach unten starren nominalen und tariflichen
L 6hnen aufgezeigt werden.
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1 EINFUHRUNG

Die Diskussion um die nach unten starren Nominall6hne geht weiter. Das Interesse
der Okonomen an den Fragen, ob, weshalb und in welchem Ausmal? die Nominal-
[6hne nicht gesenkt werden kdnnen, lasst sich durch deren wichtige Implikationen
fUr die Geldpolitik sowie fur die Funktionsweise des Arbeitsmarktes erklaren. Denn
wie Tobin (1972) argumentierte, kénnen die Abwartsnominallohnstarrheiten bel zu
niedrigen Inflationsraten die nach adversen Schocks erforderlichen Reallohnkir-
zungen verhindern und so zu einer hoheren Arbeitslosigkeit fuhren. Obwohl die
nach unten starren Nominallohne bereits zuvor in der Literatur Erwéhnung fanden —
Keynes (1936) machte in seiner ,General Theory* auf die Existenz von nach unten
starren Nominall6hnen als einem bestehenden Phénomen aufmerksam — wurde die
These von Tobin (1972) bis zur Mitte der neunziger Jahre von vielen Okonomen
kaum beachtet. Die Motivation fur die Auseinandersetzung mit diesem Thema
fehlte unter anderem deshalb, weil die Abwartsnominallohnstarrheit 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 Nominall6hne. Im Mittelpunkt dieser bis heute andauernden Debatte
steht die Frage, ob die in vielen westlichen Landern beobachteten und im Rahmen
der Preisstabilitatspolitik der Zentralbanken dieser Lander gezielt angestrebten
niedrigen Inflationsraten auch mit Kosten verbunden sind, die sich in einer hGheren
unfreiwilligen Arbeitsosigkeit niederschlagen. Zur Kléarung dieses Sachverhalts
wurden im Verlauf des letzten Jahrzehnts mehrere Studien zur Untersuchung von
Abwartsnominallohnstarrheiten Uberwiegend mit Mikrodaten durchgefihrt. Die
signifikante Evidenz fur die nach unten starren Nominalléhne konnte z.B. in den

Studien von Gottschalk (2005) fir die USA, von Knoppik und Beissinger (2003) fur
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Deutschland, von Devicienti (2003) fur Italien, von Ekberg (2004a) fur Schweden,
von Fehr und Goette (2005) fur die Schweiz, von Christofides und Stengos (2003)
fir Kanada, von Kuroda und Yamamoto (2003) fur Japan, von Dwyer und Leong
(2003) fur Australien sowie von Castellanos, Garcia-Verdu und Kaplan (2004) fur
Mexiko gefunden werden. Als Begrindungen fur die Abwartsnominallohnrigiditét
werden in der Literatur die sozialen Verhaltensnormen (Akerlof (2007)), die nomi-
nalen Moral- und Fairnessiiberlegungen (Bewley (1999)), die nominale Verlust-
aversion (Shafir, Diamond und Tversky (1997)) sowie die Existenz von effizienten
nominaen Lohn-Kontrakten (Holden (2004)) angefihrt. Das Phanomen nach unten
starrer Nominalléhne scheint in der modernen Okonomie dank der vorliegenden
Erkenntnisse aus den empirischen, verhaltensdkonomischen, psychol ogischen sowie
den theoretischen Studien weitgehend akzeptiert zu werden. In der aktuellen Dis-
kussion geht es deshab nicht mehr darum, ob die Abwartsnominallohnstarrheiten
existieren (kdnnen), sondern vielmehr um die Frage, wie die vorliegende Abwaérts-
nominallohnstarrheit robust geschétzt werden kann, um dann auch zuverléssige
Aussagen Uber deren reale Effekte treffen zu kdnnen. Zur Schétzung von nach
unten starren Nominallthnen wurden mehrere Modelle entwickelt, die sich im
|dentifikationsprinzip, der Moglichkeit der Messfehlerberiicksichtigung, der funkti-
onalen Form der Rigidité u.a. unterscheiden und sich in zwei Gruppen unterteilen
lassen. Zum einen sind das die Modelle, in denen ausschliefdlich die nach unten
starren Nominall6hne untersucht werden. Die oben angefiihrten Mikrodatenstudien
gehdren neben anderen zu dieser Modellgruppe. Zum anderen gibt es Modellansét-
ze, die zusdtzlich eine aternative Zensierungsgrenze in der Lohnanderungsvertei-
lung beriicksichtigen. Dabei wird diese aternative Zensierungsgrenze entweder als
Abwartsreallohnstarrheit sowohl im engeren Sinne als auch aus Griinden der Ver-
einfachung bezeichnet oder auch als tarifliche Lohnstarrheit interpretiert. Um zwi-
schen diesen beiden Modellgruppen besser differenzieren zu kdnnen, werden im
Folgenden die Modelle, in denen alleinig die Abwartsnominallohnstarrheit unter-
sucht wird, als ,Modelle der ersten Generation* bezeichnet. Entsprechend dazu
werden die Modellansétze, die zusétzlich eine aternative Abwaértslohnrigiditét

analysieren, unter ,Modelle der zweiten Generation* subsumiert. Die Studien von
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Fehr, Goette und Pfeiffer (2002) und Cornelif3en und Hubler (2006) fur Deutschland
sowie die im Rahmen des kuirzlich abgeschlossenen International Wage Flexibility
Project durchgefiihrten Untersuchungen von Bauer, Bonin und Sunde (2004) fir
Deutschland, von Barwell und Schweitzer (2005) fur Grof3britannien, von Maida,
Devicienti und Sestito (2005) fir Italien, von Dickens u.a. (2006) und Dickens u.a
(2007) fur 15 EU-Lander und die USA wenden die Modelle der zweiten Generation
an. Die meisten dieser Studien finden geringere Schatzwerte fur den Abwértsnomi-
nallohnrigiditétsgrad als die vergleichbaren Untersuchungen, die sich ausschlief3dich
auf die Abwartsnominallohnrigiditét konzentrieren, und relativ hohe Schéatzwerte
fur das Ausmal? der Abwartsreallohnrigiditét. Folglich wird in diesen Studien ein-
gewandt, dass die herkommliche Konzentration auf die Abwartsnominallohnstarr-
heit im Rahmen der Modelle der ersten Generation empirisch nicht gerechtfertigt
ist.> Eswird allgemein auch erwartet, dass bei der Existenz nach unten starrer Real-
|6hne die isolierte Untersuchung von nach unten starren Nominallhnen (zumindest
bei den herkommlichen Methoden) tendenziell zu deren Uberschatzung fuhren
kann. In der Literatur gibt es auch plausible Erklarungen dafir, warum die Unter-
nehmen die nach adversen Schocks erforderlichen Realldhnkirzungen nicht im
gewinschten Ausmal3 vornehmen wirden. Zum einen wird die abwartsgerichtete
Starrheit der Reallhne durch die Effizienzlohntheorien begriindet, die fur rational
handelnde Individuen relevant sind.* Da sich die rationalen Arbeitnehmer an den
realen Grofden orientieren, empfinden sie es as unfair, wenn ihnen real , etwas
weggenommen® wird bzw. die Arbeitgeber ihren Reallohn senken. Stattdessen
erwarten sie, dass die Nominalldhne mindestens mit der erwarteten Preissteige-
rungsrate wachsen. Auch die Arbeitgeber sind gegentber solchen Reallohnkiirzun-
gen abgeneigt. Sie beflrchten, dass die Reallohnkiirzungen zu einer Verschlechte-
rung der Arbeitsmoral und zum reziproken Verhalten seitens der Arbeitnehmer, zur

Verschlechterung der Qualitét der zukinftigen Arbeitsplatzbewerber sowie zu einer

3 Siehe Fehr u.a (2002, S. 2), Bauer u.a. (2004, S. 2).

* Vgl. Campbell und Kamlani (1997), Fehr und Falk (1999) und Agell und Bennmarker (2007).
Bewley (1999, Kapitel 20) gibt einen umfassenden Uberblick tiber die existierenden Theorien zur
Erklarung von nach unten starren Reall6hnen.
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hoheren Beschéftigtenfluktuation fuhren wirden. Zum anderen wird die Existenz
nach unten starrer Reall6hne auf die Macht der Gewerkschaften in einer Volkswirt-
schaft zurlickgefuhrt. Da die Gewerkschaften in wirtschaftlichen Abschwungphasen
die Sicherung der Reall6hne préferieren, werden sie versuchen, die nach adversen
Schocks erforderlichen Reallohnkirzungen zu verhindern, um so die Konsumge-
wohnheiten der Mehrheit ihrer Mitglieder aufrecht erhalten zu kénnen, auch wenn
dies firr einige ihrer Mitglieder den Jobverlust bedeutet.” Allgemein gilt: Je groRer
die Macht der Gewerkschaften in einer Okonomie ist, desto héher wird die Lohn-
starrheit ausfallen, weil es wahrscheinlicher ist, dass die Gewerkschaften ihre Lohn-

forderungen auch durchsetzten kénnen.

Abgesehen von diesen Uberlegungen zur Existenz von nach unten starren Reall6h-
nen bleibt aber die Frage nach deren verlésslicher Untersuchung in Mikrodaten
weiterhin offen. Denn anders als bel der Abwartsnominallohnstarrheit, deren Zen-
sierungsgrenze in der Lohnanderungsverteilung per Definition bel null liegt, ist die
Zensierungsgrenze der Abwartsreallohnrigiditét, 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 Féalen nicht identifizierbar. Zur Lésung
dieses Problems versuchen z.B. Bauer u.a. (2004), Barwell und Schweitzer (2005)
sowie Maida u.a. (2005) in ihren Studien, die in der friihen Phase des International
Wage Flexibility Project durchgeftihrt wurden, die unbekannte Zensierungsgrenze
as ,zufélig” zu modellieren und samt deren Streuung im Rahmen des Modells
mitzuschétzen. Allerdings wird diese Methode in den spateren Untersuchungen des

Projekts aufgegeben® und die alternative Zensierungsgrenze durch die geschétzte

® Vgl. Holden und Wulfsberg (2007, S. 5 ff.).

® Als Erklarung hierfir wird angefiihrt, dass sich die Identifikationsannahmen im Rahmen des so
konstruierten Modells nicht fir alle untersuchten Lander als glltig erwiesen haben. Siehe Dickens
u.a. (2006, FuRnote 5).
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erwartete Inflationsrate approximiert, siehe Dickens u.a. (2006) und Dickens u.a.
(2007).”

Im Rahmen der vorliegenden Untersuchung fir Deutschland, die auf der 1AB-
Regionalstichprobe (1975-2001) basiert, wird die alternative Zensierungsgrenze
ahnlich Fehr u.a. (2002) sowie Cornelif3en und Hibler (2006) durch die sektorspezi-
fische Tariflohnsteigerung approximiert und somit als , fest* modelliert. Entspre-
chend beschréanken sich die Analysen auf die nach unten starren nominalen und
tariflichen Lohnstarrheiten. Die Uberlegung bei der tariflichen Lohnstarrheit ist,
dass sich die durch die Gewerkschaften vertretenen Individuen bel ihren Lohnforde-
rungen nicht nur an der erwarteten Inflationsrate sondern auch an den anderen
Kriterien wie z.B. dem realen Produktivitétswachstum orientieren. Sie erwarten
deshalb, dass die Nominalldhne nicht mit einer geringeren als der vorher vereinbar-
ter Rate wachsen. Dain Deutschland fir rund 70 Prozent aller Beschéftigten Tarif-
vertrage gelten® erscheint die Untersuchung von Abwértsnominal- und Tariflohn-

starrheiten fur Deutschland als sinnvoll.

Zusétzlich zu den Uberlegungen in Fehr u.a. (2002) und CorneliRen und Hiibler
(2006) wird im Rahmen dieser Arbeit noch berticksichtigt, dass die falsche Vorgabe
der ,tariflichen* Zensierungsgrenzen (sektorspezifischen Tariflohnsteigerungen) zu

der Verzerrung der geschétzten Werte fuhren kann. Deshalb werden die Modellie-

" Angemerkt sei an dieser Stelle, dass die Untersuchungen aus der frilhen Phase des Projekts —
gemeint sind hier vor allem Studien von Maida u.a. (2005) fir Italien, Bauer u.a. (2004) fur
Deutschland und die Analysen bei Dickens u.a. (2006) und Dickens u.a. (2007) — zum Teil gegen-
sétzliche Ergebnisse aufweisen. So stellen z.B. Maida u.a. (2005) in ihrer Untersuchung fest, dass
der Abwaértsreallohnrigiditatsgrad im Durchschnitt 52 Prozent betragt und um 27 Prozentpunkte
hoher als der geschétzte Grad der Abwartsnominallohnrigiditat ist. Dickens u.a. (2006) stellen aber
in ihrer Landerstudie, in der sie unter anderem die gleichen Daten fiir Italien verwenden, fest, dass
der Grad der Abwértsnominallohnstarrheit in Italien mit 65 Prozent deutlich Uber dem der Ab-
waértsreallohnstarrheit liegt, der im Durchschnitt 15 Prozent betréagt (siehe Tabelle 1). Da zudem
die geschétzten Rigiditétsgrade in den Landerstudien von Dickens u.a. (2006) und Dickens u.a.
(2007) fir einige der untersuchten Lander trotz gleicher Datenbasis ebenfalls sehr unterschiedliche
Werte aufweisen, bleibt es letztendlich unklar, wie hoch die empirisch relevanten nominalen und
realen Abwaértslohnstarrheiten fir die einzelnen Lander tatséchlich sind.

Vgl. Franz und Pfeiffer (2006). Haufig wirden sich aber auch nicht tarifgebundene Unternehmen
in den Arbeitsvertrdgen an den tarifvertraglichen Bestimmungen orientieren, so dass insgesamt
sogar rund 90 Prozent aller Beschéftigten 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 Uberpriift. Diese zeigen, dass die im Rah-
men dieser Untersuchung vorgenommenen Erweiterungen bei der Modellierung der

tariflichen Zensierungsgrenze die zuverlassigere Spezifikation darstellen.

Dieser Beitrag ist wie folgt strukturiert: Abschnitt 2 enthélt eine ausfuhrliche 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 erlautert die
empirische Implementierung des Modells und diskutiert anschlief3end die Ergebnis-
se. Der Beitrag endet mit abschlief3enden Bemerkungen im Abschnitt 7.



2 STAND DER FORSCHUNG

Die Literatur zur gleichzeitigen Beriicksichtigung von nach unten starren nominalen
und realen Lohnen in Mikrodaten ist sehr spérlich, die vorliegende Evidenz ist
gemischt und zum Teil sehr Gberraschend (vgl. Tabelle 1). Die meisten Untersu-
chungen beruhen auf der Earnings-Function-Methode von Altonji und Devereux
(2000), die ursprunglich fur die Analyse von nach unten starren Nominalléhnen in
Mikrodaten entwickelt wurde und eine der unkritischsten Ansétze unter den Model-
len der ersten Generation zur Untersuchung von Abwartsnominallohnstarrheiten
darstellte. Diese parametrische Methode liefert die Basis fur viele Modelle der
zweiten Generation, die die zusétzliche Beriicksichtigung nach unten starrer Real-
[6hne zulassen. Bei der Identifikation nach unten starrer Léhne 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 Uber die Form der kontrafaktischen Verteilung getroffen, so dass die
beobachtete Abweichung von dieser Annahme als Folge von Abwartslohnstarrhei-
ten interpretiert wird. Die zweite Identifikationsstrategie beruht auf dem Prinzip der
gemeinsamen Variation der Lage der gewtinschten und der Form der tatsachlichen
L ohnanderungsverteilungen. Diesem Identifikationsprinzip liegt folgende Uberle-
gung zugrunde: Beim Vorliegen von nach unten starren Lohnen wirde man die
Konzentration der Wahrscheinlichkeitsmassen an den jeweiligen Zensierungsgren-
zen beobachten, so dass die tatséchliche faktische Lohnanderungsverteilung mehr
schief (rechtsschief) ist, als die gewlinschte kontrafaktische Lohnanderungsvertei-
lung. Variiert diese Schiefe mit der Lage der kontrafaktischen Verteilung, so stellt
dies ein Indiz dafir dar, dass die Léhne abwartsrigide sind.® Zustzlich wird im
Rahmen des Earnings-Function-Ansatzes auch der Tatsache Rechnung getragen,

dass sich zum einen die Form der kontrafaktischen Lohndnderungsverteilung selbst

® Zu beachten ist allerdings, dass die zweite | dentifikationsstrategie nur unzureichend zur Identifika-
tion nach unten starrer Reall6hne beitragen kann, weil sich deren Zensierungsgrenze mit der Lage
der Verteilung verschiebt.
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im Zeitverlauf dndern kann. Das geschieht z.B. wenn sich die Zusammensetzung
der Belegschaft und/oder makrodkonomische Variablen é&ndern. Zum anderen be-
ricksichtigt dieser Ansatz, dass die Formanderung der faktischen Lohnanderungs-
verteilung durch die in den Daten vorhandenen Messfehler verzerrt sein kann. Die
Moglichkeit der Messfehlerberticksichtigung im Rahmen des Schétzmodells stellt
einen wichtigen Vorteil der Earnings-Function-Methode gegenliber den alternativen
Ansétzen dar. Diese Eigenschaft féallt bel der Untersuchung nach unten starrer Real-
I6hne 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 Fallen nicht identifizierbar ist.” Die
Modellierung dieser unbekannten Zensierungsgrenze stellt deswegen den schwie-
rigsten Teil bel der Untersuchung von nach unten starren realen L6hnen dar. Dieser
Umstand erklért auch, weshalb es in der vorliegenden Literatur zu der gleichzeiti-
gen Berlicksichtigung von nach unten starren nominalen und realen L 6hnen bis jetzt
keine die Mehrheit der Forscher Uberzeugende Spezifikation gibt, wie die nach
unten starren Reall6hne robust (mit)geschétzt werden kdnnen. Der folgende Litera-
turtiberblick gibt einen Einblick in die verwendeten Methoden sowie die resultie-

renden Ergebnisse.

Als eine der ersten Mikrodatenstudien zur gleichzeitigen Berlicksichtigung von
nach unten starren nominalen und realen Léhnen wird in der Literatur die Studie fur
Deutschland von Fehr u.a. (2002) erwahnt, die mit der | AB-Beschéftigtenstichprobe
(1975-1995) durchgefiihrt wurde.™* Dabei approximieren die Autoren die unbe-
kannte Zensierungsgrenze fur nach unten starre Loéhne durch das jeweils aktuelle

Tariflohnwachstum und definieren die unterbleibenden Lohnanderungen unterhalb

Djes ist moglicherweise zum Teil auf die Messfehler zuriickzufiihren, die die Wahrscheinlich-
keitsmasse von den moglichen Spikes an den jeweiligen Zensierungsgrenzen zu den Seiten der
Verteilung verschieben.

" Die Studie von Fehr u.a. (2002) ist seit Januar 2007 im Internet nicht mehr verfiigbar. Sie wird im
Rahmen dieser Arbeit dennoch zitiert, weil andere Studien — vor alem deutsche — sie ebenfalls
zitieren und zum Teil darauf aufbauen.
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dieser Zensierungsgrenze as tarifliche Lohnstarrheit.’ 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 Schatzungen werden fir die einzelnen Jahre, sowie fir
»Stayers’ (Beschéftigte, die in zwel nacheinander folgenden Perioden im gleichen
Betrieb bleiben) und ,Movers* (Betriebswechsler) getrennt durchgefiihrt.* Fehr
u.a. (2002) finden signifikante Hinweise fur die Existenz nach unten starrer Tarif-
I6hne, die sogar quantitativ bedeutender als die nach unten starren Nominall6hne
sind. So betragt der Anteil der von der tariflichen Rigiditét betroffenen Beobach-
tungen fur ,, Stayers® Uber den Beobachtungszeitraum im Durchschnitt fast 46 Pro-
zent, wahrend der Antell der von der Abwartsnominallohnrigiditét betroffenen
Beobachtungen im Mittel unter 7 Prozent liegt. Die entsprechenden Werte fir ,,Mo-
vers' liegen bel 19 Prozent fur die tarifliche bzw. 1,5 Prozent fur die nominale
Abwartslohnrigiditdt. Weiterhin untersuchen Fehr u.a. (2002) in ihrer Studie die
realen Effekte nach unten starrer Lohne, indem sie den so genannten ,,wage sweep
up®, der die Differenz zwischen der erwarteten tatsdchlichen und der erwarteten
gewunschten Lohnanderung angibt, berechnen. Sie stellen fest, dass die Abwarts-
lohnstarrheiten auf der individuellen Ebene keine negativen Beschéftigungseffekte
haben, so dass die Arbeitnehmer mit einem hoéheren individuellen ,, wage sweep up®
kein Arbeitslosigkeitsrisiko haben und auch kein niedriges Lohnwachstum in der
nahen Zukunft beflrchten missen. Lohnrigiditéten wirden vielmehr einen negati-

ven Einfluss auf die Gruppe der Beschéftigten austiben, deren Lohne flexibel sind.

2 Man beachte, dass die Tariflohnstarrheit in der Literatur oft — sei es bewusst aus Vereinfachungs-
grinden oder unbewusst — félschlicherweise as eine Art der Reallohnstarrheit interpretiert wird.
Dabel kann die tarifliche Zensierungsgrenze, die der tarifvertraglich vereinbarten Lohnsteigerung
entspricht, auch kleiner als die erwartete Inflationsrate sein, was einer Reallohnkiirzung entspre-
chen wirde.

¥ Bei der Schatzung nach unten starrer Nominallshne wenden die Autoren die Schwellenwertvarian-
te an, bel der angenommen wird, dass die Nominallohnkirrzungen unterhalb eines bestimmten
Schwellenwerts nicht durchgefiihrt werden kénnen. Begriindet wird das damit, dass die Nominal-
lohnsenkungen auch mit Kosten fir die Firmen verbunden sind und diese Kosten bei Werten un-
terhalb des Schwellenwerts grofRer sind als der durch die Nominallohnsenkung entstehende Nut-
zen.
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Auf der Firmen- und Sektorebene seien die hoheren aggregierten ,, wage sweep ups"

alerdings mit geringerem Beschéftigungswachstum verbunden.**

Ein dhnliches Vorgehen bei der Modellierung der unbekannten Zensierungsgrenze
nach unten starrer Lohne findet sich auch bel Cornelif3en und Hubler (2006), deren
Studie auf der aktuellen Version des Deutschen Soziotkonomischen Panels
(1984-2004) beruht. Die Autoren unterscheiden dhnlich Fehr u.a. (2002) zwischen
der nominalen und der tariflichen Abwartdohnstarrheit und definieren die Letztere
entsprechend as die Lohnstarrheit, die aufgrund von kollektiv ausgehandelten
Tarifvertrégen zustande kommt. Anders als Fehr u.a. (2002) fihren die Autoren
Langsschnittanalysen durch und verwenden zwei aternative Messfehlermodel lvari-
anten. Im Rahmen der ersten Modellvariante, die as ,restringiertes® Messfehler-
modell bezeichnet wird, nehmen die Autoren an, dass die Beobachtungen genau
dann mit einem Messfehler behaftet sind, wenn die berichteten Lohne in mindestens
einer von zwei aufeinander folgenden Perioden gerundete Werte aufweisen. Der
nach dieser Definition berechnete Anteil der von den Messfehlern betroffenen
Beobachtungen betragt fast 93 Prozent. Nur 7 Prozent der Beobachtungen sind
messfehlerfrei.’> Die zweite Messfehlerspezifikation entspricht der Normal-
Measurement-Error-Modellvariante, bei der vereinfachend unterstellt wird, dass alle
Beobachtungen mit Messfehlern behaftet sind. Auffallend grof3 und Uberraschend
sind die Unterschiede in den Ergebnissen zwischen diesen zwei Modellen.®® Im
Rahmen des ersten Modells betragt der Antell der Beobachtungen, die unter das

Tariflohnrigiditatsregime fallen, 45 Prozent, wahrend der Antell derer, die unter das

1 Siehe zur ausfiihrlicheren Dokumentation der Ergebnisse von Fehr u.a (2002) auch Pfeiffer
(2003).

> Anders asin der in Altonji und Devereux (2000) entwickelten und in vielen Mikrodatenstudien zu
nach unten starren Nominalléhnen angewendeten Mixed-Measurement-Error-Model lvariante, wo
die einzelnen Messfehlerregimewahrscheinlichkeiten im Rahmen des Modells mitgeschétzt wer-
den, sind also in dieser Modellvariante von CornelifZen und Hibler (2006) die Anteile der Mess-
fehlerregime deterministisch und von vornherein bestimmt.

'8 Die Unterschiede in den Ergebnissen sind insofern tiberraschend, als der Anteil der messfehlerbe-
hafteten Beobachtungen in der ersten Modellvariante 93 Prozent betragt und somit der Unterschied
zu der Normal-Measurement-Error-Modellvariante mit dem entsprechenden Anteil von 100 Pro-
zent nicht groB ist. Zudem ist die Streuung der gewiinschten kontrafaktischen Lohnanderungsver-
teilung und des Messfehlersin beiden Modellen fast identisch.
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Nominallohnrigiditétsregime fallen, bei 2 Prozent liegt. Die entsprechenden Anteile
bei der Normal-M easurement-Error-Methode liegen bei 32 Prozent fur die tarifliche
und 28 Prozent fur die nominale Abwaértsohnrigiditdt. Corneliffen und Hubler
(2006) untersuchen weiterhin in ihrer Studie die realen Effekte nach unten starrer
Lohne auf der individuellen Ebene. Sie stellen fest, dass Arbeitnehmer mit htherem
»wage sweep up“ nicht nur ein geringeres Entlassungsrisiko haben, sondern inner-
halb ihres Betriebes auch bessere Beforderungsmdglichkeiten als die Beschaftigten

mit den geringeren ,,wage sweep ups* geniefien kdnnen.

Christofides und Li (2005) untersuchen in ihrer Studie fir Kanada die Existenz von
nominalen und realen Abwartsohnstarrheiten, 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 berticksichtigt werden. Bei ihren Schétzun-
gen verwenden die Autoren die Schwellenwertvariante der Earnings-Function-
Methode, bei der — wie oben erwdhnt — angenommen wird, dass die Nominallohn-
kirzungen bis zu einem bestimmten Schwellenwert « aufgrund von Anpassungs-
kosten nicht durchgefiihrt werden konnen. Christofides und Li (2005) finden eine
stark signifikante Evidenz fir die nach unten starren Nominalléhne in den kanadi-
schen tarifvertraglichen Daten.'” Die Identifikation nach unten starrer Realléhne
basiert auf dem geschétzten Einfluss der erwarteten und der unerwarteten Inflations-
raten in der Schatzgleichung der gewlnschten Lohnanderung. 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 Inflationsiiberraschungen (unerwarteten
Inflationsraten) orientieren. Im Falle einer , perfekten“ Abwaértsreallohnrigiditat

wuirden die Koeffizienten beider Inflationsraten genau eins ergeben. Werte kleiner

Y Zu beachten ist dabei, dass Christofides und Li (2005) in ihrer Studie auch die Existenz von
Meniikosten untersuchen. Sie stellen aber fest, dass diese sowohl fir positive as auch fiir negative
Nominallohnanpassungen sehr gering (sehr nahe null) sind, so dass der gréfite Teil des geschétzten
Wertsvon ¢ =-10.50 auf die Abwértsnominallohnstarrheiten zuriickzufiihren sei.
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eins sollen entsprechend eine mildere Form von Abwaértsreallohnstarrheit implizie-
ren. Die tatséchlich geschétzten Werte liegen bei 0,90 fur die erwartete und 0,62 fir
die unerwartete Inflationsrate. Das bedeutet, so die Autoren, dass 90 Prozent der
erwarteten Inflationsrate und Uber 62 Prozent der unerwarteten Inflationsrate aus
dem vorhergehenden Tarifvertrag in der aktuellen tariflichen Nominallohnanpas-
sung berticksichtigt werden. Die Gréf3e und die Signifikanz dieser Koeffizienten
sollen auf die Existenz nach unten starrer Reall6hne in den untersuchten Daten

hindeuten.

Die Studien von Bauer u.a. (2004) fur Deutschland, Barwell und Schweitzer (2005)
fUr Grof3oritannien sowie Maida u.a. (2005) fur Italien stellen die ersten Untersu-
chungen auf der Léanderebene dar, die im Rahmen des International Wage Flexibili-
ty Project (IWFP) durchgefuhrt wurden. Entsprechend ist die Vorgehensweise in
diesen drei Studien in vielen Punkten dhnlich. Angemerkt sei aber an dieser Stelle,
dass die Modellierungen in diesen Studien sich weitgehend — und nicht nur in Be-
zug auf die aternative Zensierungsgrenze — von denen in den aktuelleren Untersu-
chungen im Rahmen des IWFP, auf die spéater naher 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 fur die nach unten starren Reall6hne a's zuféllig modelliert wird
und deren Erwartungswert und Streuung im Rahmen des Modells zusammen mit
den anderen Parametern mitgeschétzt werden. Die Schétzungen fur Deutschland
und Italien basieren auf der modifizierten Version der Mixed-Measurement-Error-
Methode.'® Bauer u.a. (2004) fiihren in ihrer Studie mit der | AB-Regionalstichprobe
(1975-1997) Querschnittanalysen durch und modellieren die unbekannte Zensie-

8|m 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
zwel) Messfehlerregimen unterschieden: Das Regime ohne Messfehler, in dem die tatsachliche
Lohnanderung auch beobachtet werden kann. Das Regime mit einem Messfehler, in dem die L&h-
ne in einem der zwei nacheinander folgenden Perioden mit dem Messfehler behaftet sind. Und
schliefllich das Regime mit zwei Messfehlern, wo die Lohne in beiden nacheinander folgenden
Perioden falsch Gbermittelt werden.
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rungsgrenze fur die nach unten starren Reall6hne al's eine Funktion von einer Kon-
stanten und einem normalverteilten Stérterm. Die so konstruierte Zensierungsgren-
ze soll entweder die tarifvertraglich vereinbarten Lohnénderungen fir die einzelnen
Sektoren bzw. Berufsgruppen widerspiegeln oder die Inflationsrate, die von den
Firmen bzw. Beschéftigten aktuell erwartet wird. Die geschéatzten Werte fur die
Zensierungsgrenze variieren zwischen 6,5 Prozent im Jahr 1977 und 1,5 Prozent im
Jahr 1997 mit den geschétzten Streuungen um diese Zensierungsgrenzen von ent-
sprechend 2,5 und 0,7 Prozentpunkten. Die Autoren finden signifikante Hinweise
fur die Existenz nach unten starrer Lohne, wobei die Abwaértsreallohnstarrheit
gegeniiber der Abwartsnominallohnstarrheit tiberwiegt.”® So betragt der geschétzte
Reallohnrigiditétsgrad im Schnitt Uber ale Jahre 50 Prozent, wahrend der Abwarts-
nominallohnstarrheitsgrad im Mittel bei 17 Prozent liegt. Weiterhin untersuchen
Bauer u.a. (2004) inihrer Studie die realen Effekte nach unten starrer Lohne, indem
sie die aggregierten ,wage sweep ups‘ fur beide Rigiditdtsarten berechnen und
deren Einfluss auf die Anderungsrate der Arbeitslosenquote in der nahen Zukunft
(in der nachsten Periode) sowie in der weiteren Zukunft (in zwei Perioden) analy-
sieren. Uberraschend stellen sie fest, dass die Abwartsnominallohnstarrheit sowohl
kurzfristig as auch ,langfristig” keinen signifikanten Einfluss auf die Arbeitslosig-
keit hat. Anders verhdlt es sich aber bel der Abwartsreallohnstarrheit, die einen
signifikanten , langfristigen” Effekt auf die Arbeitslosigkeit aufweisen kann. Eine
welitere interessante Erkenntnis der Studie ist, dass die Abwartsnominallohnstarrhei-
ten mit hoherer Inflationsrate abnehmen, die Abwartsreallohnstarrheiten dagegen

zunehmen wiirden.?

Die Studie fir Italien von Maida u.a. (2005) beruht auf dhnlichen Uberlegungen wie
die Studie fur Deutschland, enthalt aber einige zusétzliche Erweiterungen. Fir ihre
Untersuchungen mit den Daten des Worker History Italian Panel (1985-1999) teilen

die Autoren den beobachteten Zeitraum von fiinfzehn Jahren in funf Intervalle auf

¥ Auffalig sind in dieser Studie die hohen Schétzwerte fir die Streuung der Messfehler, die im
betrachteten Zeitraum zwischen 0,19 und 0,30 Prozentpunkten variieren.

2\/gl. Bauer u.a (2004, Tabelle 8).
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und fuhren dann fir diese einzelnen Intervalle die Schéatzungen durch. Bei der
Modellierung der Zensierungsgrenze nach unten starrer Realldhne verwenden die
Autoren zwei aternative Varianten. Im Rahmen der ersten Modellierungsvariante
wird die unbekannte Zensierungsgrenze als eine Funktion von Jahresdummies und
einem normalverteilten Storterm 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 Lohnanderungen und einem normalverteilten Stérterm modelliert.*
Diese dternative Strategie diene, so die Autoren, dem Robustheitscheck bei der
Identifikation der realen Zensierungsgrenze und berticksichtige die Tatsache, dass
der Lohnbildungsprozessin Italien durch viele institutionelle Faktoren gepragt wird.
Maida u.a. (2005) finden signifikante Evidenz fir beide Rigiditdtsarten, wobei die
Abwartsreallohnstarrheit die Abwaértsnominallohnstarrheit in beiden alternativen
Modellierungsvarianten deutlich dominiert (siehe Tabelle 1).% Die Wahrscheinlich-
keit, in das Reallohnrigiditatsregime zu fallen, betragt im Rahmen der ersten bzw.
zweiten Modellierungsvariante im Schnitt 53 bzw. 50 Prozent, wéahrend die Wahr-
scheinlichkeit fur das Nominallohnrigiditétsregime bel 24 bzw. 26 Prozent liegt.
Die Autoren untersuchen anschliefRend in ihrer Studie auch die realen Effekte nach
unten starrer Lohne und stellen fest, dass beide Rigiditatsarten auf der aggregierten
Ebene mit negativen Beschaftigungseffekten verbunden sind.

Die Studie von Barwell und Schweitzer (2005) fur Grof3britannien, die mit dem
New Earnings Survey Panel (1978-1998) durchgefihrt wird, weist einige Unter-
schiede zu den anderen zwei oben beschriebenen Studien im Rahmen des IWFP
auf. Um die Anzahl der zu schétzenden Parameter zu reduzieren, schétzen die Auto-

ren die kontrafaktische Lohnanderung mit Hilfe der Quantilsregression auf3erhalb

% Die tarifvertraglich vereinbarte Lohnanderung selbst wird dabei auf folgende Weise ermittelt:
ri=(Ci - Cr.0)/ Wir.1, wobei c; den tarifvertraglich vereinbarten Lohn fiir die Branche i in der aktuel-
len Periode, c;.; den tarifvertraglich vereinbarten Lohn fir die Branche i in der Vorperiode und
W1 den beobachteten Lohn fur das Individuum i in der Vorperiode darstellen.

2 Man beachte, dass die Autoren trotz unterschiedlicher Modellierungen der realen Zensierungs-
grenze und der damit verbundenen unterschiedlichen inhaltlichen Uberlegungen in beiden Varian-
ten die gleiche Bezeichnung ,, Abwartsreallohnstarrheit* verwenden.
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des Maximierungsproblems. Weiterhin wird auch der Anteil der messfehlerbehafte-
ten Beobachtungen vereinfachend auRerhalb des Modells ermittelt.”® Bei der Mo-
dellierung der unbekannten Zensierungsgrenze nach unten starrer Reall6hne gehen
die Autoren aber ahnlich wiein 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 fur die nach unten starren Lohne in Grof3bri-
tannien. Der Anteil der Beobachtungen, die in das Reallohnrigiditatsregime fallen,
betrégt im Schnitt Gber den beobachteten Zeitraum 41 Prozent und liegt um fast 27
Prozentpunkte hoher als der entsprechende Anteil fur das nominale Regime. Der
Anteil der Beobachtungen, die in das flexible Regime falen, hat im Zeitverlauf vor
allem auf Kosten des realen Regimes um fast 25 Prozentpunkte zugenommen. Die
geschétzten Zensierungsgrenzen fur die nach unten starren Reall6hne stimmen mit
den Uberlegungen der Autoren Uberein, dass diese die durchschnittlich erwartete
Inflationsrate widerspiegeln sollen. Die Schédtzwerte variieren zwischen ca. 15
Prozent im Jahr 1980 und 2,6 Prozent im Jahr 1995. Die geschétzten Streuungen um
diese Zensierungsgrenzen weisen allerdings zum Teil keine plausiblen Werte auf.
Den grafischen Darstellungen nach zu urteilen, liegen die geschétzten Streuungen
Ende der 1970er und Anfang der 1980er Jahre bei (iber 5 Prozentpunkten.? Die
Autoren erkléren dies durch die hohe beobachtete Volatilitéat in den monatlichen
Inflationsraten in diesem Beobachtungszeitraum. Barwell und Schweitzer (2005)
untersuchen weiterhin in ihrer Studie die realen Effekte nach unten starrer Lohne

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

% Die Autoren nehmen an, dass der Anteil der korrekt gemessenen Beobachtungen tiber die Zeit
konstant bleibt und 89 Prozent betragt. Dieser Anteil soll so gewahlt worden sein, dass bei diesem
Wert die durchschnittliche Likelihoodfunktion maximal ist. Weiterhin unterscheiden die Autoren
dhnlich Bauer u.a. (2004) und Maida u.a. (2005) zwischen drei Messfehlerregimen (siehe Ful3no-
te 18). Zu beachten ist in der Studie der hohe Schétzwert fur die Streuung der Messfehler, der im
Schnitt bei Uber 34 Prozentpunkten liegt.

2\/gl. Barwell und Schweitzer (2005, Abbildung 5, S. 22).
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wartslohnstarrheiten stérker profitieren, auch eine hohere Entlassungswahrschein-

lichkeit aufweisen.?

Die aktuelleren Untersuchungen im Rahmen des IWFP beruhen auf den Verfahren,
in denen die Identifikation nach unten starrer Lohne ausschliefdich tber die Form
der kontrafaktischen Verteilung erfolgt. In der friihen Phase des Projekts seien die
Untersuchungen weniger zufriedenstellend gewesen, well sie u.a. auf der Normal-
verteilungsannahme der gewtinschten Lohnanderung und des Messfehlers beruhten.
Die Nicht-Normalitét der gewlinschten Lohnanderung und maoglicherweise auch des
Messfehlers mache die Identifikation nach unten starrer Lohne in den Modellen
fraglich.?® In den aktuelleren Untersuchungen des IWFP erfolgt deshalb die Identi-
fikation von Abwarts ohnstarrheiten mit einer, so die Autoren, relativ schwacheren
Annahme Uber die parametrische funktionale Form der gewinschten Lohnéande-
rungsverteilung. Diese soll vor alem aufgrund von einer starker ausgepragten An-
héufung um den Median durch die zweiseitige Weibull-Verteilung wie im Rahmen
der Weibull-Notional-Methode von Dickens u.a. (2006) besser abgebildet werden
koénnen. Alternativ fuhrt das IWFP-Team auch Untersuchungen durch, in denen die
Identifikation nach unten starrer Loéhne basierend auf der (nicht parametrischen)
Symmetrie-Annahme der gewinschten Vertellung wie im Falle der Sweep-up-
Symmetry-Methode bel 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 fur 16 Lander sowie eine Meta-Analyse basierend auf den Ergebnis-
sen dieser Landerstudien durchgefiihrt. Als Datenbasis wurden zum einen die natio-
nal verfligbaren Mikrodaten fur Osterreich, Belgien, Danemark, Finnland, Frank-
reich, Deutschland, Italien, Portugal, Norwegen, Schweden, die Schweiz, Grof3bri-

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

% Zum Vergleich: In den Studien fiir Deutschland von Fehr u.a. (2002) sowie CornelifRen und Hiibler
(2006) konnte das Gegenteil festgestellt werden. Nach diesen Studien weisen Beschéftigte mit
einem hoheren individuellen ,,wage sweep up” ein geringeres Arbeitslosigkeitsrisiko auf.

%\/gl. Dickens und Goette (2005, S. 3).
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Panel (ECHP) verwendet, das zusétzlich die Berlicksichtigung dreier weiterer Lan-

der (Griechenland, Irland und die Niederlande) erméglichte.?’

Die Untersuchung nach unten starrer L6hne im Rahmen der Sweep-up-Symmetry-
Methode® von Dickens u.a. (2006) beruht auf der Annahme der symmetrischen
kontrafaktischen Lohnanderungsverteilung. Diese Annahme impliziert, dass in
Abwesenheit von Lohnstarrheiten der Mittelwert und der Median der Nominallohn-
anderungsverteilung Ubereinstimmen. Basierend auf der weiteren Annahme, dass
der Median der Nominallohnanderung grof3er null ist, wird davon ausgegangen,
dass die Abwartsnominallohnstarrheit keinen Einfluss auf den Median der Lohnan-
derung hat, die durchschnittliche Nominallohnénderung aber verdndern kann. Die-
ser Effekt der Abwértsnominallohnstarrheit auf die durchschnittliche Nominallohn-
anderung, der so genannte ,,wage sweep up“, wird als Produkt aus der durchschnitt-
lichen kontrafaktischen Nominallohnkirzung und dem Anteil f, der Beobachtungen,
die eine Nominallohndnderung von null erfahren, berechnet. Der Schéatzung des
Abwartsnominallohnrigiditatsgrades liegen einfache Uberlegungen zu Grunde. Es
wird angenommen, dass jeder Arbeitnehmer, der eine Nominallohnanderung von
null erhalt, in Abwesenheit von Abwéartsnominallohnstarrheit eine Nominallohnkr-
zung hinnehmen wiirde.®® Dieser Anteil der gewiinschten aber nicht durchgefiihrten

Nominallohnktrzungen wird nach der Formel
n=",/(f,+c,) )

ermittelt, wobei f,, wie oben erwahnt, den Anteil der Beobachtungen mit Nominal-
lohnanderungen von null und ¢, den Anteil der Beobachtungen mit Nominallohnan-

derungen kleiner null angeben. Fir die Untersuchung nach unten starrer Reall6hne

%" Das European Community Household Panel (1994-2001) basiert auf den Haushaltsbefragungen in
15 EU-Landern, die vom Statistischen Amt der Européischen Union (Eurostat) initiiert und koor-
diniert wurden. Der Datensatz enthélt detaillierte Informationen tiber die demografischen und so-
ziookonomischen Charakteristika.

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

% Man beachte, dass diese Annahme die Stetigkeit der kontrafaktischen Lohnanderungsverteilung
impliziert.
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treffen Dickens u.a. (2006) eine weitere Annahme, namlich dass die erwartete
Inflationsrate, die die Zensierungsgrenze fur die nach unten starren Reall6hne dar-
stellt, kleiner als der Median der gewlinschten Nominallohnénderungsverteilung ist.
Folglich wird davon ausgegangen, dass die Abwaértsreallohnstarrheit ebenfalls
keinen Einfluss auf den Median, wohl aber auf den Mittelwert der Verteilung hat.
Entsprechend |asst sich der gemeinsame Effekt von nach unten starren nominalen
und realen Abwaértslohnrigiditdten auf die mittlere Lohnénderung as 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 Abwartsnominallohnstarrheit zustande kam, ab, so erhdlt man den Teil des
»wage sweep up“, der nur durch die Abwaértsreallohnstarrheit verursacht wird. Der
resultierende ,,wage sweep up” ermdoglicht dann Rickschliisse auf den Antell f, der
Beobachtungen mit einer Reallohndnderung von null und schliefflich Ruckschliisse
auf den Abwaértsreallohnrigiditatsgrad r, der den Anteil der gewlinschten aber nicht
durchgefiihrten Nominallohnanderungen unterhalb der geschétzten erwarteten

Inflationsrate darstellt und wie folgt berechnet wird:

r:fr/@fﬁc,) 2

mit ¢; als dem Anteil der Beobachtungen unterhalb der erwarteten Inflationsrate. Da
die Autoren annehmen, dass die Halfte der Beobachtungen, die eine Reallohnénde-
rung von null erfahren, eine Nominallohnanderung oberhalb und die andere Hélfte
entsprechend eine Nominallohnanderung unterhalb der geschétzten erwarteten
Inflationsrate erhalten, wird im Nenner nur die Halfte der Beobachtungen mit un-
veréndertem Reallohn berticksichtigt. Dadurch soll der mdglichen Variation in der
Erwartungsbildung zwischen den Individuen Rechnung getragen werden.*® Die
Ergebnisse im Rahmen der Sweep-up-Symmetry-Methode seien alerdings vor

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

vgl. Dickens u.a. (2006, S.15).
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u.a (2006) ihre Untersuchungen aternativ mit der Weibull-Notional-Methode

durchfiihren.!

Die Schatzung nach unten starrer Lohne im Rahmen der Welbull-Notional-
Methode® von Dickens u.a. (2006) erfolgt zweistufig. In der ersten Stufe filhren die
Autoren die Identifikation und eine anschlief3ende Korrektur der Messfehler durch.
Ermoglicht wird dies durch die Annahme, dass die negative Autokorrelation in den
beobachteten Daten alleinig auf die Messfehler zuriickzufiihren ist.® In der zweiten
Stufe kénnen dann, so die Autoren, die tatséchlichen also messfehlerfreien Lohnan-
derungsverteilungen direkt beobachtet und die Abwaértslohnstarrheiten, falls vor-
handen, eindeutig identifiziert werden. Fir die kontrafaktische Verteilung nehmen
Dickens u.a. (2006) dabei an, dass sie zweiseitig weibull-verteilt ist. Diese Vertei-
lung konne fir fast alle Lander den oberen Teil der untersuchten Lohnanderungs-
verteilungen besser abbilden. Die gesuchten Lohnstarrheiten, der Abwartsnominal-
lohnrigiditatsgrad, der den Anteil der gewiinschten aber nicht realisierten Lohnkr-
zungen angibt sowie der Abwaértsreallohnrigiditétsgrad, der sich als Anteil der
gewlnschten aber nicht durchgefihrten Nominalohnanderungen unterhalb der
geschétzten erwarteten Inflationsrate definieren lasst, werden zusammen mit den
Parametern der kontrafaktischen Lohnénderungsverteilung im Rahmen des Modells
geschétzt. Die Autoren finden signifikante Schétzwerte fir beide Rigiditétsarten in
allen untersuchten Landern. Den grafischen Darstellungen nach zu urteilen, bilden

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

% vgl. Dickensu.a (20086, S. 13).
%2 Entspricht deren ,Model based estimates®, Dickens u.a. (2006, S. 16 ff.).

* Dieser Annahme liegt die Uberlegung zugrunde, dass die Lohnénderungen aus zwei Komponenten
bestehen: der permanenten Lohnanderung und der vortibergehenden Lohnanderung. Die Letztere
wird als Artefakt von Messfehlern interpretiert und als alleinige Ursache fir die negative Autokor-
relation in den beobachteten Daten verantwortlich gemacht. Die Messfehler wiirden somit — unter
gegebener Annahme, dass die Messfehler von einer Periode zu der nachsten unkorreliert sind —
dazu fiihren, dass den grof3en positiven Lohndnderungen in einer Periode die kleinen oder negati-
ven Lohnénderungen in der néchsten Periode folgen und umgekehrt. Da die Messfehler als allein-
verantwortlich fir die vorliegende negative Autokovarianz angesehen werden, kann deren Varianz
durch die geschétzte negative Autokovarianz der beobachteten Lohnanderungsverteilung und de-
ren Antell durch die Anzahl der Personen, die nachfolgend eine hohe Lohnanderung 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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Abwartsnominallohnstarrheit 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 Landergruppe mit
der hochsten geschétzten Abwartsnominallohnstarrheit dar. Zu der Gruppe der
Léander mit der hochsten Abwartsreallohnstarrheit gehdren 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. Anschliefend untersuchen die Autoren, ob die resultierenden
unterschiedlichen Ergebnisse zwischen den Landern tatsachlich die ,,realen Diffe-
renzen” in den Arbeitsmarktstrukturen reflektieren oder einfach auf die Eigenschaf-
ten der verfigbaren Datensdtze zuriickzufihren sind. Im Rahmen dieser Meta-
Analyse werden separate Regressionen mit den geschétzten nominalen und realen
Rigiditatsgraden als zu erklarenden Variablen durchgefiihrt. Als erklarende 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 MindestlGhnen, der Einfluss
von gesetzlichen Bestimmungen bezliglich der Lohnindexierung, das Ausmal3 der
Arbeitsschutzgesetzgebung sowie die Indikatoren fur die gewerkschaftliche Koor-
dination und den Zentralisierungsgrad berticksichtigt. Die Autoren finden einen
signifikanten Einfluss der meisten Datensatzeigenschaften.* Die Unterschiede in
den geschétzten Rigiditatsgraden zwischen den Léndern bleiben aber auch nach der
Korrektur der Differenzen in der Datenqualitét bestehen. Bel der Untersuchung des
Zusammenhangs zwischen den Arbeitsmarktstrukturen und den Abwartslohnrigidi-
taten stellen die Autoren Uberraschend fest, dass bei der Abwartsnominallohnstarr-
heit nur der Einfluss des gewerkschaftlichen Organisationsgrades statistisch signifi-

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

3 Als Datensatzeigenschaften wurden dabei z.B. Informationen dariiber verwendet, ob die Angaben
Uber die geleisteten Arbeitsstunden vorliegen, ob die Léhne als Basisléhne (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 Abwartsnominallohnstarrheit fuhrt. In der Regression fur die Abwértsreallohn-
rigiditdt konnten die Autoren einen schwachen, signifikant positiven Einfluss des
gewerkschaftlichen Organisationsgrades sowie des Tarifbindungsgrades feststellen.
Alle anderen untersuchten Zusammenhange zwischen den Arbeitsmarktinstitutionen
und den Abwértsiohnrigiditéten erweisen sich als nicht robust.® AbschlieRend
untersuchen die Forscher die realen Effekte nach unten starrer Lohne auf die Ar-
beitdosigkeit und kommen zu dem Schluss, dass diese sich in der Grofienordnung

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

Obwohl Dickens u.a. (2006) die mangelnde Robustheit der Ergebnisse im Rahmen
der Sweep-up-Symmetry-Methode wegen der dort nicht berlicksichtigten Messfeh-
ler offen anmerken und deshalb die Weibull-Notional-Methode als préferierte Spe-
zifikation betrachten, wird in Dickens u.a. (2007) eine weitere Anayse durchge-
fahrt, in der die Messfehler erneut unberticksichtigt bleiben. Die Untersuchung nach
unten starrer Lohne bei Dickens u.a. (2007) erfolgt mit einer alternativen Variante
des Symmetry-Ansatzes. Die Autoren gehen von einer stetigen und symmetrischen
kontrafaktischen Lohnanderungsverteilung aus und interpretieren die beobachteten
Abweichungen von dieser Annahme al's Folge von nach unten starren Léhnen.®” Der
Berechnung der Abwaértsnominallohnrigiditét liegen die gleichen Uberlegungen
zugrunde, wie die im Rahmen der Sweep-up-Symmetry-Methode (siehe Glei-
chung (1)). Bei der Schatzung des Abwartsreallohnrigiditdtsgrades versuchen die
Autoren einfacher alsin der alternativen Sweep-up-Symmetry-Methode vorzugehen
und definieren diesen als den Anteil der Beobachtungen, fur die die Abwaértsreal -
lohnrigiditéat bindend ist, dividiert durch den Anteil der potenziell betroffenen Beo-
bachtungen bzw. der Beobachtungen kleiner as die geschétzte erwartete Inflations-

rate:

% Vgl. Dickens u.a (2006, S. 23 . sowie die Abbildungen 6 und 7).

% Zu beachten ist, dass es sich dabei um die gemeinsamen realen Effekte von nach unten starren
nominalen und realen Léhnen handelt, siehe Dickens u.a. (2006, S. 25 ff.).

%" Bei der Schatzung nach unten starrer Realldhne kommt es dabei allein auf die Symmetrieeigen-
schaft der kontrafaktischen Verteillung an, wahrend die Identifikation nach unten starrer Nominal-
|6hne auf der Stetigkeit der zugrunde liegenden gewiinschten Verteilung beruht.
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r="f/(f, +c,)=2u-1)u, (3

wobel u den Antell der Beobachtungen in dem oberen Teil der Verteilung oberhalb
von (m+(m—7ze)) angibt, m den Median, z° die erwartete Inflationsrate, | den
Anteil der Beobachtungen in dem unteren Teil der Lohnéanderungsverteilung unter-
halb von 7° und f, = 2(u-l) den Anteil der Beobachtungen, fiir die Abwéartsreal-
lohnrigiditat bindend ist.*®

Den grafischen Darstellungen nach zu urteilen, variieren die Schatzwerte fur die
Abwartsnominallohnrigiditat zwischen 4 Prozent in Irland und 57 Prozent in Portu-
ga, wéhrend die Variation der Ergebnisse fur die Abwartsreallohnstarrheit zwi-
schen 1 Prozent in den Niederlanden und 68 Prozent in Schweden liegt (siehe
Tabelle 1). Fur Deutschland betragen die Schéatzwerte 27 Prozent fir die nominale
und 15 Prozent fiir die reale Abwértsiohnstarrheit.®*® AnschlieRend untersuchen
Dickens u.a. (2007) die Effekte verschiedener Datensatzei genschaften auf die resul-
tierenden geschétzten Rigiditéatsgrade und stellen fest, dass Messfehler die Schétz-
werte fUr beide Rigiditétsarten nach unten verzerren, so dass die tatsachlichen Rigi-
ditatsgrade bei der Messfehlerberiicksichtigung hoher ausfallen sollten.*® Weiterhin
analysieren die Forscher dhnlich den Untersuchungen bei Dickens u.a. (2006) die
Korrelation zwischen den geschétzten nominalen und realen Rigiditétsgraden und
den landerspezifischen Arbeitsmarktcharakteristika und stellen heraus, dass nur der

Zusammenhang zwischen dem gewerkschaftlichen Organisationsgrad und der

#\Wie aus Gleichung (3) ersichtlich, wird der Anteil der von der Abwartsreallohnrigiditét potenziell
betroffenen Beobachtungen in den Schézungen dem Anteil der Beobachtungen in dem oberen
Teil der Lohndnderungsverteilung gleichgesetzt.

* Allerdings sind einige Ergebnisse im Rahmen dieser Untersuchung weniger plausibel, wie z.B. die
fur die USA, wo der Abwartsreallohnrigiditétsgrad im Jahr 1987 minus 3 Prozent betrégt, also
einen negativen Wert aufweist. Die Autoren erkldren das damit, dass in diesem Fall der Anteil der
Beobachtungen im unteren Teil der Verteilung — unterhalb von der erwarteten Inflationsrate —
groRer ist, s der Anteil der Beobachtungen im oberen Teil der Verteilung, mit dem dieser vergli-
chen wird, vgl. Dickens u.a. (2007, S. 208).

“Der Vergleich der Ergebnisse in dieser Studie mit denen im Rahmen der Weibull-Notional-
Methode bel Dickens u.a. (2006), wo die Autoren eine Messfehlerkorrektur vornehmen, stiitzt
diese Erkenntnis allerdings nur zum Teil. Obwohl die geschatzten Werte bel Dickens u.a. (2006)
im Schnitt Uber alle Lander tatséchlich héhere Schatzwerte fir beide Rigiditétsarten darstellen, gilt
dies nicht fir alle der untersuchten Lander (vergleiche die Ergebnisse fiir Deutschland, Norwegen,
Schweden und Finnland).
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Abwartsreallohnrigiditét statistisch signifikant ist, wobei ein hoherer gewerkschaft-
licher Organisationsgrad zu einer héheren Abwaértsreallohnstarrheit fuhrt. Der
Einfluss aler anderen untersuchten Zusammenhange zwischen den Arbeitsmarktin-
stitutionen und den Abwaértdohnrigiditdten hat sich in dieser Untersuchung als

statistisch insignifikant erwiesen.*

Anders a's die oben beschriebenen mikrodatenbasierten Studien fihren Holden und
Wulfsberg (2007) ihre Untersuchungen fur 19 OECD-Lander 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 Erganzung zu der vorliegenden Evidenz fir
nach unten starre Lohne. Bei ihren Analysen verwenden die Autoren eine nicht
parametrische Methode, in der die Identifikation nach unten starrer L6hne auf dem
Prinzip der gemeinsamen Variation der Lage der gewlnschten und der Form der
tatséchlichen Lohnanderungsverteilung basiert. Die gewlinschten |anderspezifischen
L ohnanderungsverteilungen werden dabei allein auf der Grundlage der empirischen
landerspezifischen Verteillungen, die das grofite Lohnwachstum aufweisen, kon-
struiert. Mittels der beobachteten landerspezifischen Lagevariationen wird dann
auch die Lagevariation in den gewtnschten landerspezifischen Lohnanderungsver-
teilungen berlicksichtigt. Ausgehend von den gewtnschten landerspezifischen
Lohnanderungsverteilungen werden anschlieffend Wahrscheinlichkeiten fir die
gewunschten Lohnkirzungen fur jede Land-Jahr-Kombination berechnet. Diese
simulierten Wahrscheinlichkeiten werden dann mit den empirischen LohnkUrzun-
gen verglichen. Liegt die Anzahl der smulierten Lohnktrzungen signifikant Uber
der empirisch beobachteten Anzahl, so betrachten die Autoren dies als ein Indiz
daflr, dass die Lohne abwartsrigide sind. Ein weiteres interessantes Detail der
Studie von Holden und Wulfsberg (2007) stellt die Definition von nach unten star-
ren Reallohnen dar. Diese sollen nicht nur den Anteil der nicht realisierten Real-

lohnkirzungen, sondern aternativ auch den Anteil der gewlnschten aber nicht

“1Vgl. Dickens u.a. (2007, Abbildung 4).
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durchgefihrten Reallohnanderungen kleiner als minus 2 bzw. minus 5 Prozent
angeben. Entsprechend werden die Reallohnstarrheiten bei drel dternativen Zensie-
rungsgrenzen (bei 0, minus 2 und minus 5 Prozent) geschétzt.”> Zum einen soll
dadurch der moglichen Variation in der Inflationserwartungshildung zwischen den
Individuen Rechnung getragen werden. Zum anderen sollen damit auch die aggre-
gierten Effekte, die die Anpassungsreaktionen der Firmen auf die unterbliebenen
Reallohnkiirzungen auf der individuellen Ebene ausldsen, beriicksichtigt werden.®
Die Schédtzungen von nach unten starren L6hnen werden dabel sowohl fir die ein-
zelnen Lander als auch fir die Landergruppen durchgefiihrt: die englischsprachigen
Lander (Kanada, Irland, Neuseeland, Grof3britannien, die USA), die zentraleuropai-
schen Lander (Osterreich, Belgien, Frankreich, Deutschland, Luxemburg, Nieder-
lande), die nordeuropéischen Lander (Danemark, Finnland, Norwegen, Schweden)
und die Gruppe der stideuropaischen Lander (Italien, Griechenland, Portugal, Spa-
nien).* Die Autoren finden keine signifikante Evidenz fir die Abwértsreallohn-
starrheit bel der Reallohnanderung von null fir die nord- und stideuropéische Léan-
dergruppen und nur schwache Evidenz fur die zentraleuropéische und die englisch-
sprachige Gruppe der Lander, mit den geschétzten durchschnittlichen Reallohnrigi-
ditétsgraden von entsprechend 6 Prozent und 3 Prozent. Holden und Wulfsberg
(2007) konnen aber eine starkere Evidenz fur die nach unten starren Reall6hne bel
negativen Reallohnénderungen (bei minus 2 und minus 5 Prozent) finden. Bel der
Untersuchung nach unten starrer Nominallohne stellen die Autoren fest, dass diese
signifikant hoher a's die geschétzten Reallohnrigiditétsgrade sind. Die Schéatzwerte
betragen hier 20 Prozent fur die englischsprachige, 23 Prozent fir die zentraleuro-
péische, 41 Prozent fur die stideuropéische und 50 Prozent fir die nordeuropéische
Landergruppe. Abschlieflend untersuchen Holden und Wulfsberg (2007) in ihrer

Studie, in welchem Ausmal3 die Unterschiede in den geschétzten |anderspezifischen

“2Man beachte, dass die Autoren bei der Untersuchung von nach unten starren Realldhnen die
Reallohndnderungsverteilungen betrachten.

“\gl. Holden und Wulfsberg (2007, S. 10 ff.).

“ Die meisten geschétzten Rigiditatsgrade fir die einzelnen Lander haben sich allerdings als nicht
signifikant erwiesen, vgl. Holden und Wulfsberg (2007, Tabelle 2).
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Rigiditétsgraden durch die institutionellen Differenzen in diesen Léandern erklart
werden konnen. Sie finden schwache Effekte der Arbeitsmarktinstitutionen auf die
Abwartsreallohnstarrheit. Der Einfluss der institutionellen Charakteristika auf die
Abwaértsnominallohnrigiditét erweist sich dagegen als gewichtiger, wobei ein hthe-
rer gewerkschaftlicher Organisationsgrad und striktere Arbeitsschutzmal3nahmen zu

einer hoheren nominaen Abwarts ohnstarrheit fihren.*

Die durchgefihrten Studien zu den nach unten starren nhominalen und realen bzw.
tariflichen Lohnen, darunter die Untersuchungen im Rahmen des internationalen
Forschungsprojekts, an dem mehr als vierzig Forscher aus verschiedenen Landern
beteiligt waren, zeugen von der bleibenden Aktualitét und Bedeutung der Diskussi-
on um die nach unten starren Lohne. Diese Diskussion l&sst sich aufgrund der in
den vorliegenden Studien gewonnenen Erkenntnisse an dieser Stelle noch nicht
abschlief3en.

“>\/gl. Holden und Wulfsberg (2006, Tabelle 6).
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Die Grundlage fur die Modellierungen liefert die Earnings-Function-Methode von
Altonji und Devereux (2000), die von den Autoren urspringlich fir die Untersu-
chung von nach unten starren Nominall6hnen in Mikrodaten ausgearbeitet wurde.
Im Rahmen dieser Arbeit wird diese Methode dhnlich Fehr u.a. (2002) sowie
Cornelif3en und Hibler (2006) um die Moglichkeit der zusétzlichen Berticksichti-

gung von Tariflohnstarrheiten erweitert.

3.1 MODELLIERUNG DER GEWUNSCHTEN UND DER TATSACHLICHEN
L OHNANDERUNGSVERTEILUNGEN

In Abwesenheit der Abwartslohnstarrheiten wird das Unternehmen die gewtinschte
nominelle Lohnénderung Awj, = w; —w; , vornehmen wollen, wobei w, (bzw.
W, , ) den gewilinschten logarithmierten Lohnsatz fir das Individuum i in der Peri-
ode t (bzw. t—1) darstellt. Es wird angenommen, dass sich die gewlnschte Lohn-
anderung Awj als eine Funktion von beobachteten Einflussfaktoren x,, einem
Parametervektor S und einem unbeobachteten aber unabhangig und identisch
normalverteilten Fehlerterm ¢, darstellen |8sst:

ii.d.

AW =X B+é&y & ~ N(O’O'f)- (4)

Bel Vorliegen von Abwaértslohnstarrheiten werden die Unternehmen allerdings
nicht alle gewtinschten Lohnanderungen realisieren kdnnen: Liegt die Abwartsno-
minallohnrigiditét vor, so weicht die tatsachlich realisierte faktische Lohnanderung
von der gewinschten kontrafaktischen Lohnénderung ab, falls die letztere negativ
ausfallt und die Person von der Abwértsnominallohnrigiditdt betroffen ist. Liegen
die tariflichen Lohnrigiditéten vor, so konnen die gewlnschten Lohnanderungen
unterhalb elner tariflich vereinbarten Lohnénderung nicht durchgefihrt werden,
wenn die Person von der tariflichen Abwartdohnstarrheit betroffen ist. Falls die
Unternehmen eine Nominallohnénderung oberhalb der Wachstumsrate des Tarif-

lohns winschen, kann die kontrafaktische Lohnénderung immer realisiert werden.
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Das so konzipierte Modell erlaubt die Unterscheidung zwischen den drei moglichen
Rigiditatsregimen: dem Regime mit der Abwartsnominalohnrigiditét (N), in dem
keine Nominallohnktirzungen durchgefiihrt werden kénnen, dem Tariflohnrigidtéts-
regime (T), das keine Nominallohnénderungen unterhalb des Tariflohnwachstums
erlaubt und dem flexiblen Regime (F), in dem jede gewiinschte Nominallohnénde-
rung moglich ist. In welches dieser drei mdglichen Regime ein Individuum fallt,
kann aber nicht direkt beobachtet werden. Dies kann jedoch durch die Zufallsvari-
able D, beschrieben werden, die den Wert eins mit der Wahrscheinlichkeit p"
annimmt, falls das Individuum i in das Abwartsnominallohnrigiditétsregime fallt,
den Wert zwei hat, falls das Individuum i mit der Wahrscheinlichkeit p" in das

Regime mit der tariflichen Lohnstarrheit fallt und sonst null ist:

Pr(D, =0)=Pr(i c F)=p" = (1-p" - p")
Pr(D, =1)=Pr(i € N)=p" (5)
Pr(D, =2)=Pr(ieT)=p".

Abbildung 5 enthélt die grafische Darstellung der einzelnen Rigiditétsregime. Die
tatsachlich realisierte faktische Nominallohnénderungsverteilung ergibt sich dann
als die gewichtete Kombination aus diesen drei moglichen Rigiditétsregimen, deren
Gewichtung mit der zugehodrigen Regimewahrscheinlichkeit erfolgt. In der
Abbildung 6 ist die stilisierte faktische Nominallohnadnderungsverteilung grafisch
dargestellt. Fur die formale Darstellung der tatsachlich realisierten, faktischen No-

minallohndnderung gilt somit:

X p+e, fals x,f+e, 2 AWQT A D,=0vD,;=1vD, =2

Aw,'  fals x,f+s, < Aw,' A D,=2

AW, =x, f+g, fdls 0<x B+e, <Aw,' A D,=1vD,=0 (6)
0 fals x,f+¢,<0 A D,=1

X p+e, fdls x,f+¢,<0 A D,=0.

Im Unterschied zu den Modellen der ersten Generation zur Untersuchung von nach
unten starren Nominall6hnen, stellt das Modell in Gleichung (6) ein unvollstandig

zensiertes Modell mit zwei festen Zensierungsgrenzen (bei null und Aw} ) dar.
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Dabel wird bei der Modellierung der Zensierungsgrenze AW, , die die sektorspezi-
fische Tariflohnsteigerung im Sektor s in der Periode t angibt, zwischen zwel alter-
nativen Varianten unterschieden. Im Rahmen der ersten Variante wird die tarifliche
Zensierungsgrenze Awj, dhnlich Fehr u.a. (2002) aus der Differenz der logarith-
mierten Tariflohnindizes (fur Arbeiter und Angestellte getrennt) berechnet und

somit als fest und bekannt angenommen:

AWG=Wg =W ;. )

Da aber die Wirtschaftszweigklassifikationen in den hier verwendeten Tariflohnda
ten des Statistischen Bundesamts und in der | AB-Regionalstichprobe (1975-2001)
nicht Ubereinstimmen, mussten diese firr die Analysen erst angepasst werden.*
Dadurch besteht die Méglichkeit, dass die berechneten Tariflohnsteigerungen nicht
prézise genug sind. Um die mégliche Verzerrung durch die fehlerhafte Vorgabe der
tariflichen Zensierungsgrenze zu berticksichtigen, wird aternativ zu der Definition

in Gleichung (7) die Zensierungsgrenze Aw,, als fest aber unbekannt modelliert:
AW = (wg Wiy )+ 7, ®)

wobei y, die mogliche Abweichung von der wahren Zensierungsgrenze angibt und

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

Beide Modellierungsvarianten der Zensierungsgrenze fir die tarifliche Rigiditét
wurden mit Monte-Carlo-Simulationen Uberpriift. Die Ergebnisse der Simulationen
bestétigen die Vermutung, dass die fehlerhafte VV orgabe der Zensierungsgrenzen zur
Verzerrung der Schatzwerte beider (nominalen und tariflichen) Rigiditétsgrade
fahrt. Die ausfuhrliche Dokumentation der Ergebnisse der Monte-Carlo-Simulatio-

nen findet sich in Abschnitt 5.

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

Form der Rigiditaten, wodurch die einzelnen Anteile p" und p' der Nominal-

“6 Die Wirtschaftszweige in den Tariflohndaten werden nach der Wirtschaftszweigsystematik 1993
und in der verwendeten |1 AB-Regionalstichprobe nach 1973 klassifiziert.
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lohnanderungen, die durch die Rigiditéten verhindert werden, direkt geschétzt
werden konnen. Beriicksichtigt man dabel die Ublichen Restriktionen, dass es sich
bei diesen Regimeanteilen um Wahrscheinlichkeiten handelt und die Summe aller
Regimewahrscheinlichkeiten eins ergibt, so kbnnen die einzelnen Regimeanteile als

nichtlineare Funktionen folgender Form dargestellt werden:

. 1
1rexpla)+exple”)’ ©
v evla")
P Tropla" Jr o) (10
und pl= expla”) (11)

~lrexple )+ expla”)

Bei den Schatzungen werden somit zundchst o™ und o' geschétzt und dann mit
der DeltaMethode die Schétzwerte fir die einzelnen Regimewahrscheinlichkeiten
AV, p" und 57 sowie deren Teststatistikwerte ermittelt.*’

3.2 BERUCKSICHTIGUNG VON MESSFEHLERN

Sind die Daten mit Messfehlern behaftet, so kann die tatsachlich realisierte fakti-
sche Lohndnderungsverteilung nicht direkt beobachtet werden. Die beobachtete
Verteillung unterscheidet sich dann von der faktischen Lohnanderungsverteilung je
nach Art und Umfang der vorliegenden Messfehler. Messfehler deformieren somit
die tatséchliche Lohnanderungsverteilung und kdnnen bei ihrer Nichtbertcksichti-
gung je nach Art zu einer Uber- oder Unterschatzung der wahren Rigiditatsgrade

fuhren.

Die tatsachlich realisierte Lohnanderung kann auch in den hier verwendeten Daten

der 1AB-Regionalstichprobe (1975-2001) nicht beobachtet werden. Die 1AB-

“" Die Delta-Methode ist eine der bekanntesten Methoden zur Herleitung der asymptotischen Vertei-
lung von nichtlinearen Funktionen asymptotisch normalverteilter konsistenter Schétzer. Siehe zur
Delta-Methode Davidson und MacKinnon (2004, S. 202 ff.).
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Regionalstichprobe enthélt zum einen keine Angaben Uber die geleisteten Arbeits-
stunden und zum anderen auch keine separaten Informationen Uber die Lohnzu-
schlage bzw. Sonderzulagen, so dass man nur die Entgeltdnderungen (Ay,) und
nicht die faktischen Stundenlohnénderungen (Aw:) beobachten kann. Die beobach-
tete Entgelténderung Ay, kann somit als eine Funktion von faktischer Lohnande-
rung Aw; und einer Zufallsvariablen , interpretiert werden, wobel y, die Varia-
tion in Arbeitsstunden, Sonderzahlungen sowie konventionelle Messfehler beinhal-

ten soll:

AYj =AW+ 14 (12)

Es wird angenommen, dass die Messfehler normalverteilt sind mit dem Erwar-
tungswert null und der Varianz af, sowie unabhéngig vom Storterm der gewiinsch-

ten Lohnanderungsgleichung &, .

Das Modell mit beobachteter Entgeltdnderungsverteilung sieht dann folgend aus:

X p+e, +u, fals x f+s, > AW, A D,=0vD,=1vD =2

AW, +pu,  fdls x B+s, < AW, A D,=2

Ay, =% fB+&,+p, fals 0<x fB+s, <AW, A D,=1v D=0 (13)
iy fals x,f+¢,<0 A D=1

X p+e, +u, fdls x,f+¢,<0 A D,=0.

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, g,a",a", p",p",p", 2 sowieo, und o, , werden
mit der Maximum-Likelihood-Methode geschétzt. Zur ausfthrlichen Herleitung der
zu schédtzenden Log-Likelihoodfunktion im Rahmen des NME-Modells siehe An-

hang A Herleitungen.

In Abbildung 7 wird die Bedeutung der Berticksichtigung 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 Vertellung: Messfehler fuhren
dazu, dass die Wahrscheinlichkeitsmasse von den Anhaufungen an den jeweiligen
Zensierungsgrenzen auf die Seiten der Vertellung verschoben wird, so dass die
beobachtete Verteilung im Rahmen der NME-Modéells keine erkennbaren Anhau-
fungen mehr enthdt. Wirde man in diesem Fall die Messfehler nicht beriicksichti-

gen, so wirde man die wahren Rigiditétsgrade deutlich unterschétzen.

3.3 KRITISCHE BEWERTUNG DESMODELLS

Wie oben beschrieben, wird im Rahmen des NME-Modells unterstellt, dass ale
Beobachtungen mit einem normalverteilten Messfehler behaftet sind. Das NME-
Modell impliziert somit, dass die Wahrscheinlichkeit, eine Entgeltdnderung von
null zu beobachten, gleich null ist. Dies entspricht aber nicht den empirischen Ent-
gelténderungsverteilungen, die fir die meisten untersuchten Jahre deutliche Anhéu-
fungen bei null aufweisen kénnen (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-M easurement-Error-Modell (CMME-Modell), weshalb diese
vor alem im Rahmen der Modelle der ersten Generation zur Untersuchung von
nach unten starren Nominallhnen auch bevorzugt angewendet wurden.*® Die Vor-
teilhaftigkeit dieser ,,gemischten” Modellvarianten l&sst sich alerdings im Rahmen
der Modelle der zweiten Generation zur gleichzeitigen Beriicksichtigung von Ab-
wartsnominal- und Tariflohnstarrheiten (bzw. Abwaértsreallohnstarrheiten) 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 fuhrt bei den Schét-

“81m 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 grélerer Wahrscheinlichkeit der Fall sein kann. Im Rahmen des CMME-Modells wird
zusdtzlich noch der Mdéglichkeit Rechnung getragen, dass ein bestimmter Anteil der Beob-
achtungen sehr schlecht gemessen werden kann. In diesen beiden ,, gemischten* Messfehlerspezifi-
kationsvarianten werden die beobachteten Lohnanderungen von null als exakt gemessene Beob-
achtungen interpretiert.
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zungen zu einem Diskontinuitétsproblem, falls die Zuordnung der einzelnen Beo-
bachtungen zu den diskreten bzw. stetigen Likelihood-Regimeteilen unbekannt ist.*
Deshalb sind die Schatzungen im Rahmen der ,,gemischten® Messfehlermodelle, in
denen die tarifliche Zensierungsgrenze as fest und unbekannt modelliert wird
(siehe Gleichung (8)), nicht ohne weiteres durchfiihrbar.* VVon der Moglichkeit der
Schétzungen mit den ,, gemischten* Messfehlermodellen, in denen die tarifliche
Zensierungsgrenze als fest und bekannt modelliert wird (siehe Gleichung (7)), wird
aber abgesehen, weil die durchgefuhrten Monte-Carlo-Simulationen nahelegen,
dass die Parameter des Modells stark verzerrt geschétzt werden, falls die vorgege-
benen tariflichen Zensierungsgrenzen nicht den wahren Tariflohnsteigerungen

entsprechen.

Da das NME-Modell Schétzungen mit beiden Modellierungsvarianten der tarifli-
chen Zensierungsgrenze zulésst, so dass mogliche Verzerrungen durch eine fehler-
hafte Vorgabe der tariflichen Zensierungsgrenze berticksichtigt werden konnen,
stellt sie im Rahmen dieser Untersuchung die préferierte Messfehlerspezifikation

dar.

“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 Tell, 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 bel
der Maximierung der Likelihood die Tendenz, die Beobachtungen von den Anhdufungen bei den
(unbekannten) tariflichen Zensierungsgrenzen dem stetigen Teil zuzurechnen, so dass es zu einer
kiunstlichen Verschiebung der Zensierungsgrenze kommt, an der kein Spike mehr zu finden ist.

> Man beachte, dass die ,, gemischten* Messfehlerspezifikationen im Rahmen der Modelle der ersten
Generation zur Untersuchung von nach unten starren Nominall8hnen die préferierten Spezifikatio-
nen darstellten, weil die Zensierungsgrenze der Abwartsnominallohnrigidtét per Definition bei null
liegt und somit fest und bekannt ist.

* 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 geschétzt wird. Dagegen wird Abwartsnominallohnstarrheit in diesem Fall stark (iberschétzt.
In den Schétzungen mit realen Daten ergab sich Ubrigens das gleiche Bild: Die Tariflohnstarrheit
wurde gleich null geschétzt. Unklar bleibt aber, ob dieses Ergebnis darauf zurlickzufiihren ist, dass
die vermeintlichen Tariflohnsteigerungen von den wahren Zensi erungsgrenzen abweichen, oder ob
die resultierende Tariflohnstarrheit von null dem zugrunde liegenden wahren datengenerierenden
Prozess entspricht.



4 DATENSELEKTION

Die Untersuchungen basieren auf der |AB-Regionalstichprobe, die eine zweipro-
zentige Zufallsstichprobe aler soziaversicherungspflichtigen Beschéftigten in
Deutschland darstellt und einen Untersuchungszeitraum von 26 Jahren (1975-2001)
umfasst.

Die Analysen beschrénken sich auf die vollzeitbeschéftigten Arbeitnehmer, die
beim gleichen Arbeitgeber fir mindestens zwei aufeinander folgende Jahre (vom 1.
Januar eines Jahres bis zum 31. Dezember des darauf folgenden Jahres) durchge-
hend beschéaftigt waren. Personen, die ihren Arbeitgeber wechseln, werden von den
Untersuchungen ausgenommen. Der Grund hierfur liegt vor allem darin, dass die
Ursache ihres Jobwechsels (freiwilliger oder unfreiwilliger Wechsel) nicht aus den
Daten abgelesen werden kann, wodurch die Interpretation ihres Verhatens er-

schwert wird.

Das Einkommen in der |AB-Regionalstichprobe ist wegen der Beitragsbemes-
sungsgrenze rechtszensiert. Fur Beschéftigte, deren Einkommen zensiert ist, kdnnen
somit keine korrekten Entgeltdnderungen berechnet werden. Deshalb werden die
zensierten Meldungen aus dem Datensatz entfernt. Das fuhrt aber zu betrachtlichen
Anderungen in der Qualifikationsstruktur der Beschéftigten. Da die hoch qualifi-
zierten Arbeitnehmer dadurch unterproportional représentiert sind, werden sie bel
den Analysen nicht berticksichtigt. Die Untersuchung beschrénkt sich folglich auf

qualifizierte und unqualifizierte Arbeitnehmer.>

In der IAB-Regionalstichprobe konnen zusétzliche Sozialleistungen (wie z.B.
Lohnzuschl&ge) nicht vom reguldren Entgelt getrennt werden. Das ist nicht unprob-
lematisch, denn solche einmaligen Zahlungen an Arbeitnehmer wurden bis 1984 in
der Beitragsbemessungsgrundlage fir Sozialversicherungsbeitrage nicht bertick-
sichtigt und deshalb von Arbeitgebern auch nicht systematisch gemeldet. Bekannt-

2 Somit werden im Rahmen dieser Arbeit nur Beschéftigte mit Volks-, Haupt- und Realschulab-
schluss ohne und mit Berufsaushildung (Bildungskategorien 1 und 2) untersucht.
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lich fuhrt dies im Jahr 1984 zu einem Strukturbruch in den Einkommensdaten, der

im Rahmen dieser Analysen auch berticksichtigt wird.

Weiterhin konzentrieren sich die Untersuchungen auf den produzierenden und
dienstleistenden Sektor, so dass Beschéftigte aus den Bereichen Landwirtschaft,
Bergbau, Energie, Offentlicher Sektor und private Organisationen ausgeschlossen
bleiben. Zu beachten ist dabei, dass die Tariflohnindizes, die vom Statistischen
Bundesamt bezogen wurden, nicht fiir alle Sektoren verfiighar sind.>® So fehlen die
Tariflohndaten fur den Sektor 14 (,vorwiegend gesellschaftsbezogene Dienstleis-
tungen®) fur beide Beschéftigtengruppen (Arbeiter und Angestellte), den Sektor 13
(, vorwiegend haushaltsbezogene Dienstleistungen®) fir die Gruppe der Angestell-
ten und den Sektor 12 (,, vorwiegend wirtschaftsbezogene Dienstleistungen®) fur die
Gruppe der Arbeiter. Somit kénnen bei den Analysen zwdlf (statt in der Stichprobe
verflgbaren vierzehn) Sektoren berticksichtigt werden. Die Tariflohnindizes fir
Ost-Deutschland sind nur ab 1995 verfugbar, so dass die Untersuchungen nur fir
den Zeitraum von 1996 bis 2001 moglich wéren. Deshalb beschranken sich die
Analysen auf West-Deutschland.> Schlieflich wird die Stichprobe auf Beschéftigte
zwischen 25 und 62 Jahren beschrénkt. Der Grund fur den Ausschluss der Personen
unter 25 Jahren liegt darin, dass viele Beobachtungen in diesem Altersbereich un-
plausibel hohe Wachstumsraten im jahrlichen Einkommen aufweisen. Dies |asst
Ungenauigkeiten in der Kodierung der Variablen ,Stellung im Beruf* vermuten.
Mo6glicherweise wurde der Auszubildende félschlicherweise al's Vollzeitbeschaftig-
ter klassifiziert. Nach der Aushildung verdient dann eine betroffene Person mindes-

tens doppelt soviel wie vorher.

Die Untersuchungen werden fur Frauen und Manner, sowie fur Arbeiter und Ange-

stellte separat durchgefiihrt. Nach der Datenselektion stehen insgesamt 846.211

53\/gl. Statistisches Bundesamt (2003), (STATIS CD-ROM), Segmente 4031* und 4055*.

> Die durchschnittliche Wachstumsrate des Tariflohns betragt 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) fir Arbeiter und der durchschnittlichen Tariflohnsteigerung von 4 Prozent
(mit der Standardabweichung von 1,57 Prozentpunkten, dem Minimum bel 0,76 Prozent und Ma-
ximum bel 7,9 Prozent) fir Angestellte.
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Beobachtungen fur mannliche Beschéftigte (mit 471.987 Beobachtungen fir Arbei-
ter und 374.224 Beobachtungen fur Angestellte) und 789.639 Beobachtungen fir
weibliche Beschéftigte (mit 305.128 Beobachtungen fir Arbeiterinnen und 428.511
Beobachtungen fir Angestellte) fur die Analysen zur Verfligung.



5 ERGEBNISSE DER MONTE-CARLO-SIMULATIONEN

Die durchgefihrten Untersuchungen zur gleichzeitigen Berlicksichtigung von Ab-
wartsnominallohn- und Tariflohnstarrheiten bzw. Abwértsreallohnstarrheiten liefern
fur Deutschland unterschiedliche Ergebnisse zum Ausmal’ der untersuchten Rigidi-
tétsarten (vgl. Tabelle 1). Diese unterschiedlichen Ergebnisse sind zum einen auf
die verschiedenen Datensétze und zum anderen, vermutlich zum groéf3eren Teil, auf
die unterschiedlichen Schétzverfahren in diesen Studien zurlckzufihren (vgl. Ab-
schnitt 2). Das wirft die Frage auf, welches dieser Schatzmodelle die zuverlassige-
ren Ergebnisse hervorbringt. Die vorliegende Arbeit hat nicht den Anspruch, zwi-
schen diesen Schétzverfahren zu differenzieren. Sie soll lediglich mit Hilfe der
Monte-Carlo-Simulationen eine Erklarung bzw. eine Rechtfertigung der Entschei-

dung fr das hier verwendete NME-Modéell liefern.

Die Monte-Carlo-Simulationen stellen ein hilfreiches Instrument bei der Uberprii-
fung der Giite der verwendeten Modelle dar. Sie ermdglichen zum einen Aussagen
Uber die statistischen Eigenschaften der Schétzer und somit einen zuverlassigeren
Vergleich zwischen den Spezifikationen. Zum anderen helfen die Monte-Carlo-
Simulationen ein besseres Gesplir fur die Funktionsweise der verwendeten Modelle
zu entwickeln, was oft erst mithilfe der Uberpriifung von Schétzereigenschaften
durch die Variation der einzelnen Modellparameter moglich wird.> 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 konnen.*®

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

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

* Eine ausfiihrliche Erlauterung der Motivation und des moglichen Vorgehens bei den Monte-Carlo-
Simulationen findet sich bei Murray (2006, Kapitel 2), Green (2003, S. 919 ff.) sowie Ramanathan
(1993, S. 137 ff.).

*®\gl. Green (2003, S. 924).
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im Rahmen des Modells unterstellten datengenerierenden Prozess abbilden?
2. Kann das Modell zwischen den beiden Rigiditétsarten eindeutig differenzieren,
oder fuhrt die isolierte Untersuchung der Abwartsnominallohnstarrheit ohne die
Berticksichtigung von im datengenerierenden Prozess auch enthatenen Tariflohn-
starrheiten zur Verzerrung der Schétzwerte? 3. Welche Effekte hat die falsche
Vorgabe der tariflichen Zensierungsgrenze? 4. Lasst sich die unbekannte tarifliche
Zensierungsgrenze (bzw. deren unbekannter Teil) im Rahmen des Modells gut

schatzen?

Fir jede Monte-Carlo-Simulation werden Stichproben mit zehntausend Beobach-
tungen generiert und die Schétzungen tausendmal (mit jeweils neu generierter
Zufallsstichprobe) durchgefiihrt.>” 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 durchgefihrten Monte-Carlo-
Simulationen sowie die fur den datengenerierenden Prozess vorgegebenen Parame-
terwerte. Dabei stellen alle Variablen, die mit ,d_“ bzw. ,t * beginnen, die fir den
datengenerierenden Prozess vorgegeben bzw. tatséchlich generierten Parameterwer-
te, b0 die Konstante, b1 den Parameter der erklérenden Variablen x, se die Streuung
des Storterms der gewinschten Lohnanderungsgleichung, rn den Grad der Ab-
wartsnominallohnrigiditét, rt den Tariflohnrigiditadtsgrad, mg den Anteil der mess-
fehlerbehafteten Beobachtungen in der Stichprobe, ms die Streuung des Messfehlers

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

Im Rahmen der ersten Monte-Carlo-Simulation wird, wie oben erwéhnt, die grund-
legende Frage Uberprift, ob das NME-Modell den unterstellten datengenerierenden
Prozess gut abbilden kann. Aus 6konometrischer Sicht kann ein Modell erst dann

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

" Zu beachten ist, dass diese Anzahl der Wiederholungen im Rahmen der Monte-Carlo-Simula-
tionen aufgrund der Komplexité des zugrunde liegenden Modells und der damit verbundenen
|angeren Rechenlaufzeiten als angemessen erscheint.
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wenn also der Erwartungswert der Schétzer dem Parameterwert entspricht. Wie in
Tabelle 2 ersichtlich, ist dies im Rahmen dieser Simulation fur alle Schétzer der
Fal. Bertcksichtigt man dazu die relativ geringen Standardabweichungen der
Schétzer, so kann davon ausgegangen werden, dass das NME-Modell ein geeignetes
Schatzmodell zur gleichzeitigen Untersuchung von Abwartsnominal- und Tarif-
lohnstarrheiten darstellt. Diese Aussage ist umso zutreffender, je mehr der reae
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 Uberlegung einiger Autoren, dass die isolierte Untersuchung von Abwartsnomi-
nallohnstarrheiten ohne die Berticksichtigung von Tariflohn- bzw. Reallohnstarrhei -
ten zu einer Verzerrung der Schéatzwerte fur die Abwartsnominallohnrigiditét fuhren
wiirde, zutrifft.®® Es wird also untersucht, ob das NME-Modell in der Lage ist,
zwischen den verschiedenen Rigiditdtsarten eindeutig zu differenzieren. Fir die
Untersuchung dieser Frage wird die Monte-Carlo-Simulation wie folgend kon-
struiert: Im datengenerierenden Prozess werden beide Rigiditatsarten (nominale und
tarifliche) generiert, im Schatzmodell wird aber nur die Abwartsnominallohnstarr-
heit berticksichtigt. Die Ergebnisse dieser Untersuchung sind in Tabelle 3 darge-
stellt. Wie aus der Tabelle zu entnehmen ist, werden alle Parameterwerte verzerrt
geschatzt. Uberraschend ist dabei, zumindest auf den ersten Blick, dass der ge-
schétzte Abwartsnominallohnrigiditdtsgrad (rn) fast die Summe der beiden im
datengenerierenden Prozess enthaltenen Rigiditétsgrade (t_rn und t_rt) darstellt.
Auffallend ist weiterhin, dass die Messfehlerstreuung (ms) permanent Uberschétzt
und die Streuung der gewlnschten Lohnanderungsgleichung (se) dauerhaft unter-
schétzt wird. Eine mégliche Erklérung fir die resultierenden Ergebnisse kénnte wie
folgt formuliert werden: Da der datengenerierende Prozess beide Rigiditétsarten
enthdlt, ist die Ausdinnung im linken Teil der Vertellung (also im negativen Be-

reich) stérker ausgepragt, als wenn alleinig die Abwértsnominallohnstarrheit vorlie-

*#\/gl. Bauer u.a (2004), Barwell und Schweitzer (2005), Maida u.a. (2005).
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gen wirde. Weil im Schatzmodell aber nur die Abwéartsnominallohnstarrheit im-
plementiert wurde, wird die gesamte Wahrscheinlichkeitsmasse, die im linken Teil
der Verteilung fehlt, einfach der Abwartsnominallohnrigiditét und somit der Zensie-
rungsgrenze bei null zugerechnet. Nun ist aber die tatséchlich vorhandene Konzent-
ration der Wahrscheinlichkeitsmasse bel null aufgrund von tatséchlich existierender
Abwartsnominallohnstarrheit nicht so stark ausgepréagt, so dass die , fehlende"
Wahrscheinlichkeitsmasse bei null einfach auf die Messfehler zurtickgefihrt wird,
wodurch die Messfehlerstreuung Uberschétzt und die Streuung der gewinschten
Lohnanderungsgleichung unterschétzt wird. Eine wichtige Erkenntnis aus dieser
Monte-Carlo-Simulation ist somit, dass die geschétzte Rigiditat stark Uberschétzt
wird, falls der datengenerierende Prozess beide Rigiditatsarten enthdlt, aber im

Ansatz nur eine berticksichtigt wird.

Mit Hilfe der néachsten Monte-Carlo-Simulation wird Uberprift, welche Effekte die
fehlerhafte Vorgabe der tariflichen Zensierungsgrenze auf die Schétzergebnisse
haben kann.>® Zunéchst 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_rtz2)
betragt hier 4,5 Prozent, wdhrend die vermeintliche tarifliche Zensierungsgrenze
(f_rt2) bel 3,5 Prozent liegt und somit um einen Prozentpunkt geringer ausfalt. Wie
aus Tabelle 4 ersichtlich ist, fuhrt die falsche Vorgabe der tariflichen Zensierungs-
grenze in diesem Fall zu einer Uberschatzung der tariflichen Lohnstarrheit (rt),
wahrend die Abwartsnominallohnstarrheit (rn) stark unterschatzt wird. Interessant
ist dabei, dass die Summe der geschétzten (rn und rt) und der im datengenerieren-
den Prozess enthaltenen Rigiditatsgrade (t_rn und t_rt) Gibereinstimmt. Ahnlich den
Uberlegungen 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 erklart werden. Bis auf die Streuung des

* Siehe die Uberlegungen in Abschnitt 3.1.
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Messfehlers, die hier meist Uberschétzt wird, werden ale anderen Parameter des
Modells (die Konstante b0, der Parameter der gewinschten Lohnanderungsglei-
chung bl sowie die Streuung des Stérterms se) relativ gut geschétzt. Eine denkbare
Erkléarung fur die resultierenden Verzerrungen der geschétzten Rigiditatsgrade
sowie der Messfehlerstreuung konnte 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 Uberlap-
pung der Wahrscheinlichkeitsmassen, die von den Anhéufungen bei den wahren
Zensierungsgrenzen durch die Messfehler umverteilt wurden, starker ausgepragt.
Deshab wird die Tariflohnstarrheit bel der vermeintlichen Zensierungsgrenze
Uberschétzt. Da nun die kinstliche Verschiebung der tariflichen Zensierungsgrenze
nach links den rechten Teil der Verteilung als breiter erscheinen lasst, wird die

Messfehlerstreuung Uberschétzt.

Im Rahmen der néchsten Monte-Carlo-Simulation wird nun angenommen, dass die
vermeintliche tarifliche Zensierungsgrenze grof3er als die wahre Tariflohnsteigerung
ist. Die wahre tarifliche Zensierungsgrenze (t_rtz) betragt hier wie vorher 4,5 Pro-
zent, wahrend die vermeintliche Zensierungsgrenze (f_rtz) nun bei 5,5 Prozent liegt
und somit um einen Prozentpunkt hoher ausfallt. Tabelle 5 enthélt die Ergebnisse
dieser Simulation. Erwartungsgemal? ergeben sich auch im Rahmen dieser Untersu-
chung verzerrte Schatzwerte fur beide Rigiditétsgrade (rn und rt), wobei hier eine
Verzerrung in die entgegengesetzte Richtung vorliegt: Die Abwértsnominallohn-
starrheit wird im Schnitt Gberschétzt, wogegen die tarifliche Lohnstarrheit im Mittel
unterschatzt wird. Auch hierbel gilt aber, dass die Summe der in dem datengenerie-
renden Prozess tatséchlich vorliegenden (t_rn und t_rt) und der geschétzten Rigidi-
tétsgrade (rn und rt) Gbereinstimmt. Interessant ist dabei, dass die Messfehlerstreu-
ung im Rahmen dieser Simulation, anders als in der vorangehenden Mon-
te-Carlo-Untersuchung, im Schnitt unterschétzt wird. Eine derartige Verzerrung der
Schétzergebnisse kann mdglicherweise wie folgt begriindet 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 Anhaufungen an den wahren Zensierungsgren-
zen nur wenig ab, weil die Uberlappung der umverteilten Wahrscheinlichkeitsmasse
rechts von der wahren tariflichen Zensierungsgrenze geringer ausfallt. Dennoch ist
diese Uberlappung bei der vermeintlichen tariflichen Zensierungsgrenze vorhanden,
so dass die tarifliche Lohnrigiditét grof3er null geschétzt wird. Die restliche umver-
teilte Wahrscheinlichkeitsmasse von den Zensierungsgrenzen wird dann einfach der
nominalen Abwartslohnstarrheit zugerechnet, wodurch diese tiberschétzt wird. Die
kinstliche Verschiebung der tariflichen Zensierungsgrenze nach rechts fihrt zudem
dazu, dass der rechte Teil der Verteilung nun schmaler erscheint, was zu der Unter-
schéatzung der Messfehlerstreuung fuhrt. Auch fir diese Simulation gilt, dass die
restlichen Parameter des Modells relativ gut geschétzt werden. Die Ergebnisse der
letzten beiden Monte-Carlo-Simulationen bestdtigen somit die Uberlegungen in
Abschnitt 3.1, dass die Modellierung der tariflichen Zensierungsgrenzen als fest und
bekannt (siehe Gleichung (7)) zu verzerrten Aussagen Uber das Ausmald der Ab-
wartslohnrigiditdten fuhren kann, falls die vermeintlichen tariflichen Zensierungs-

grenzen nicht den wahren entsprechen.

Abschlief?end wird im Rahmen der néchsten Monte-Carlo-Simulation Uberpriift, ob
der unbekannte Teil der tariflichen Zensierungsgrenze bzw. die Abweichung der
vermeintlichen tariflichen Zensierungsgrenze von der wahren Tariflohnsteigerung
im Rahmen des NME-Modells gut geschétzt 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) betragt hier 5,0 Prozent und
die vermeintliche Zensierungsgrenze (f_rtz) liegt bel 3,5 Prozent. Wie aus Tabelle
ersichtlich ist, entspricht der Erwartungswert der geschétzten Differenzen zwischen
den vermeintlichen und den wahren tariflichen Zensierungsgrenzen (drtz) den wah-
ren Abweichungen und betrégt 1,5 Prozentpunkte. Fir ale anderen Parameter des
Modells gilt ebenfalls, dass der Erwartungswert der Schétzer den wahren Parame-
terwerten entspricht. Die guten resultierenden Schatzwerte der Parameter sowie die
geringen Standardabweichungen der Schétzer deuten darauf hin, dass die Modellie-

rung der tariflichen Zensierungsgrenze als fest und unbekannt zur Untersuchung
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von Abwaértsnominal- und Tariflohnstarrheiten besser geeignet ist, weil das Modell
in diesem Fall auf die mdglichen Abweichungen der vermeintlichen tariflichen
Zensierungsgrenzen von den wahren Tariflohnsteigerungen flexibler reagieren

kann.

Die durchgefiihrten Monte-Carlo-Simulationen geben einen hilfreichen Aufschluss
Uber die Gite 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 Schatzungen mit den reaen Daten,
deren wahrer datengenerierender Prozess von dem im Rahmen des NME-Modells
unterstellten datengenerierenden Prozess abweicht, letztendlich aber unbekannt ist,

sollte dies beriicksichtigt werden.®

€ vgl. hierzu auch die Uberlegungen in Abschnitt 3.3 (Kritische Bewertung des Modells).



6 EMPIRISCHE IMPLEMENTIERUNG UND EVIDENZ

6.1 EMPIRISCHE IMPLEMENTIERUNG

Fur die Schétzung des in Gleichung (13) dargestellten Modells mit realen Daten
mussen zunéchst die erkldrenden Variablen der gewinschten Lohnanderung
AW, (: W, — Wi’;_l) spezifiziert werden. Ahnlich den Uberlegungen bei Knoppik und

Beissinger (2003) wird die Gleichung fir den gewinschten logarithmierten Lohn

(in Niveaus) folgend formuliert:

Wi =a, + ot + a, EXP, +a,EXP? +a,EXP} +6,Z, + 5,Z EXP, +yA  + &, (14)

mit «;, a,>0und a,<0. Dabei gibt t den Zeittrend, EXP;; die potenzielle Erfah-
rung (berechnet durch Alter minus Ausbildungsjahre minus 6) und EXP; die quad-
rierte Erfahrung an, die der nichtlinearen (konkaven) funktionalen Beziehung zwi-
schen dem (logarithmierten) Lohnniveau und der Berufserfahrung Rechnung trégt.
Die Beriicksichtigung von EXP;® (der potentiellen Erfahrung dritter Ordnung) in
der Gleichung erfolgt aus praktischen Uberlegungen: Sie ermdglicht die Modellie-
rung des nichtlinearen Profils zwischen der Lohnanderung und der Berufserfahrung
in der Lohnanderungsgleichung. Der Vektor Z; enthélt die Dummies fur die Variab-
le ,Stellung im Beruf*, den Dummy fur die Bildungskategorie 2 (Personen mit
Volks-, Haupt- und Realschulabschluss und mit Berufsausbildung), Interaktions-
terme zwischen dem Bildungsdummy und der Variable ,Stellung im Beruf“, den
Nationalitétsdummy (dieser ist gleich eins, falls die Person auslandischer Nationali-
tat ist), den Dummy fir die Berlicksichtigung des Strukturbruchs im Jahr 1984
sowie die Wirtschaftszwei gdummies. Z,EXP;; stellt den Vektor mit den Interaktions-
termen zwischen den Variablen des Vektors Z; und der Berufserfahrung EXP;; dar.
Vektor A; enthélt die aggregierten Variablen: die aktuellen und verzogerten Werte
des logarithmierten Preisniveaus und der Arbeitslosenquote. Ausgehend von Glei-
chung (14) fur den gewinschten logarithmierten Lohn kann nun die Gleichung fur

die gewtinschte logarithmierte Lohnanderung wie folgt formuliert werden:
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AW, =(al+a2 —053+0!4)+(20!3—30!4)EXF{t+3a4EXPit2

- (15)
+0,Z,+yAA +Ag;, .

Die ausftihrliche Herleitung der Gleichung (15) fur die gewlnschte logarithmierte
Lohnanderung findet sich in Abschnitt A Herleitungen. Im Vektor der aggregierten
Variablen AA, sind nun die Anderungsraten der aggregierten Variablen, wie die
aktuellen und die verzdgerten Werte der Inflationsrate sowie die aktuellen und die
verzogerten Anderungsraten der Arbeitslosenquote enthalten. Da das individuelle
Nominallohnwachstum stark auf die erwartete Inflationsrate reagiert, stellen die
Inflationsrate und deren verzogerte Werte die wichtigen Determinanten der ge-
wuinschten Lohnénderung dar. Die Schétzkoeffizienten (Inf, Infl, Inf2) treten hier
wie erwartet mit positivem Vorzeichen auf. Die Beriicksichtigung der Anderungsra-
ten der Arbeitslosenquote (und deren verzogerte Werte) in der Lohnanderungsglei-
chung basiert auf den Uberlegungen zur Lohnsetzungsfunktion. Danach hat eine
hohere Arbeitdosigkeit einen negativen Einfluss auf das Lohnwachstum. Die ge-
schétzten Koeffizienten fir die aktuelle und die um eine Periode verzogerte Ande-
rungsrate der Arbeitslosenquote (D1u, D2u) stimmen mit dieser Uberlegung uber-
ein. Die Berticksichtigung der Dummy-Variablen im Vektor Z; in der Gleichung fur
die logarithmierte Lohnénderung wird dabei, wie aus Gleichung (14) ersichtlich,
durch die Interaktion dieser Dummy-Variablen mit der Variable , Berufserfahrung®,
die einen jahrlichen Zuwachs um eins aufweist, erklart. Eine weitere Auffaligkeit
in der Log-Lohnanderungsgleichung ist der negative Koeffizient der Variable ,,Be-
rufserfahrung”, der sich aus der konkaven funktionalen Beziehung zwischen der

Berufserfahrung und dem Log-L ohnniveau ergibt.

Die Tabellen 7 bis 12 enthaten die resultierenden Ergebnisse. Die Schatzungen
basieren auf der Maximum-Likelihood-Methode und wurden fir Arbeiter und An-
gestellte sowie fur Frauen und Ménner getrennt durchgefiihrt. Um die mdglichen
Verzerrungen durch die fehlerhafte Vorgabe der tariflichen Zensierungsgrenzen
(sektorspezifischen Tariflohnsteigerungen) quantitativ bewerten zu kénnen, wurden
bei den Schatzungen beide Modellierungsvarianten der tariflichen Zensierungsgren-

ze berticksichtigt.



EMPIRISCHE IMPLEMENTIERUNG UND EVIDENZ 45

6.2 EMPIRISCHE EVIDENZ

Tabelle 7 zeigt die Schatzergebnisse fur méannliche Arbeiter und Angestellte im
Rahmen der ersten Modellierungsvariante der tariflichen Zensierungsgrenze, in der
diese dhnlich 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 Abwértsnominallohnstarrheit und 59 Prozent von der
Tariflohnstarrheit betroffen. Das bedeutet, dass bei den Arbeitern 28 Prozent aller
gewinschten Nominallohnkirzungen und 59 Prozent der gewlnschten Nominal-
lohnanderungen, die geringer als das tariflich vereinbarte sektorspezifische Nomi-
nallohnwachstum ausfallen, im beobachteten Zeitraum nicht durchgeftihrt werden
konnten. Bel den Angestellten liegen die Werte bei 11 Prozent fir die nominale und

80 Prozent fur die tarifliche Abwarts ohnstarrheit.®

Die Ergebnisse der Schéatzungen 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 Corneliffen und Hubler (2006) als fest und unbekannt modelliert,
wobei der unbekannte Teil der tariflichen Zensierungsgrenze (y,=dzg_jD*) im
Rahmen des Modells mitgeschétzt wird (siehe Gleichung (8)). Wie in Tabelle 8
ersichtlich ist, sind alle geschétzten (jahrlichen) Abweichungen der vorgegebenen
Tariflohnsteigerungen von den wahren tariflichen Zensierungsgrenzen signifikant
von null verschieden.®? Das impliziert, dass die vermeintlichen tariflichen Zensie-
rungsgrenzen im Rahmen der ersten Spezifikationsvariante nicht den wahren Tarif-

lohnsteigerungen entsprechen und die geschétzten Rigiditatsgrade deshalb die

®In der vergleichbaren Studie von Fehr u.a (2002), die mit der |AB-Beschéftigtenstichprobe
(1975-1995) durchgefiihrt wurde, betragen die geschétzten Werte fur den Tariflohnrigiditétsgrad
flr betriebstreue Beschéftigte (Arbeiter und Angestellte) im Schnitt Gber alle Jahresschatzungen 70
Prozent. Die ausfihrliche 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 fiir
jede Sektor-Jahr-Kombination geschétzt 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 jahrlich differenziert geschétzt wird, die
bessere Spezifikation darstellt.
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verzerrten Werte darstellen.®® Im Rahmen der zweiten Spezifikationsvariante der
tariflichen Zensierungsgrenze betragt der geschétzte Tariflohnrigiditatsgrad fur
Arbeiter rund 68 Prozent. Das stellt im Vergleich zur ersten Modellierungsvariante
der tariflichen Zensierungsgrenze einen um fast 9 Prozentpunkte hoheren Schétz-
wert dar. Der geschétzte Abwartsnominallohnrigiditétsgrad liegt hingegen in der
aktuellen Schatzung bei 21 Prozent und ist demnach um 7 Prozentpunkte geringer
alsin der ersten Spezifikationsvariante. Bei den Angestellten ergeben sich ebenfalls
signifikante, wenn auch quantitativ wenig bedeutende Unterschiede in den ge-
schétzten Rigiditétsgraden. Die Schatzwerte fur die tarifliche und die nominale
Abwartslohnstarrheit betragen hier 82 Prozent bzw. 11 Prozent.

Fir Frauen ergeben sich ebenfalls signifikante Unterschiede in den geschétzten
Rigiditatsgraden zwischen den zwei Modellierungsvarianten der tariflichen Zensie-
rungsgrenze, wobei auch hier in beiden Modellierungsvarianten die Tariflohnstarr-
heit gegenlber der Abwartsnominallohnstarrheit Uberwiegt (siehe Tabellen 11 und
12). Fur Arbeiterinnen betragt der geschétzte Tariflohnrigiditétsgrad im Rahmen der
zweiten Spezifikationsvariante 69 Prozent und ist somit um 4 Prozentpunkte hoher,
alsder Tariflohnrigiditétsgrad von 65 Prozent aus der ersten Schétzvariante. Fir den
nominalen Rigiditéatsgrad ergibt sich ein Schatzwert von 22 Prozent, was einen um
fast 4 Prozentpunkte geringeren Schédtzwert gegenlber der ersten Spezifikation
darstellt. FUr weibliche Angestellte liegt die Verzerrung der geschétzten Rigiditats-
grade im Rahmen der ersten Spezifikation in entgegengesetzte Richtung vor: Die
Abwartsnominallohnstarrheit wird hier um fast 5 Prozentpunkte unterschétzt und

die tarifliche Lohnstarrheit rund 5 Prozentpunkte Uberschétzt. Die geschétzten

® Diese Uberlegung beruht auf den Erkenntnissen in Abschnitt 5.
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Werte fir die nominale und die tarifliche Abwartslohnrigiditéten liegen im Rahmen

der zweiten Modellierungsvariante bei 17 Prozent und 76 Prozent.*

Abschlieffend wurden im Rahmen dieser Arbeit die Abwértsnominal- und Tarif-
lohnstarrheiten fur unterschiedliche Alters- und Qualifikationsstrukturen der Be-
schéftigten untersucht. Tabelle 9 enthalt die Ergebnisse fur vier unterschiedliche
Altersgruppen der mannlichen Arbeiter und Angestellten. Wie aus Tabelle 11-9
ersichtlich, lassen sich bei den Arbeitern keine signifikanten systematischen Unter-
schiede in der Altersstruktur feststellen. Das gilt sowohl fir die nominalen als auch
far die tariflichen Lohnstarrheiten. Bei den Angestellten kdnnen hingegen signifi-
kante systematische Unterschiede zwischen den Altersgruppen fir beide Rigiditéts-
arten beobachtet werden. Die Abwéartsnominallohnstarrheit nimmt hier mit dem
Alter tendenziell zu, wahrend die tarifliche Lohnstarrheit abnimmt.®> Sowohl fiir
Arbeiter as auch fir Angestellte lasst 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 dlteren Beschéftigten flexibler
gestalten lasst.?® Tabelle 10 enthélt die Schatzergebnisse fir zwei unterschiedliche
Qualifikationsgruppen der mannlichen Arbeiter und Angestellten. Dabei wird in den

% Die resultierenden Schétzwerte fir den unbekannten Teil der tariflichen Zensierungsgrenze im
Rahmen der zweiten Modellierungsvariante und die Verzerrung der geschétzten Rigiditétsgrade im
Rahmen der ersten Spezifikation weisen dabel in allen durchgefihrten Schétzungen ein dhnliches
Muster wie in den Monte-Carlo-Simulationen auf. So stellen z.B. die meisten geschétzten Abwei-
chungen zwischen vorgegebener tariflicher Zensierungsgrenze und tatséchlicher Tariflohnsteige-
rung im Rahmen der zweiten Modellierungsvariante fir Arbeiterinnen negative Werte dar. Das
impliziert, dass die meisten vermeintlichen tariflichen Zensierungsgrenzen im Rahmen der ersten
Spezifikation gréfl3er als die wahren Tariflohnsteigerungen sind. Entsprechend wird die Abwérts-
nominallohnstarrheit in der ersten Spezifikation Uberschétzt und die tarifliche Lohnrigiditét unter-
schétzt. Fir weibliche Angestellte ist der geschétzte unbekannte Teil der tariflichen Zensierungs-
grenze in den meisten Fallen positiv, so dass die Abwéartsnominallohnstarrheit in der ersten Model -
lierungsvariante unterschétzt und die Tariflohnstarrheit Uberschétzt wird.

® Eine mogliche Erklarung fir die hthere Abwartsnominallohnstarrheit im Alter kénnte z.B. in der
starker ausgepragten Loyalitdt der dlteren Beschéftigten gegenliber dem Betrieb liegen, die die
Unternehmen ihrerseits wertschdtzen und auch zu belohnen versuchen. Die niedrigere Tariflohn-
starrheit bei den Alteren kann vermutlich darauf zuriickgefilhrt werden, dass &ltere Angestellte
haufiger Ubertariflich entlohnt werden als jiingere Angestellte.

% Die einzige bekannte Studie, in der ebenfalls auf die Frage eingegangen wird, ob unterschiedliche
Altersgruppen unterschiedlich von der Abwartsnominallohnstarrheit betroffen sind, stellt die Stu-
die von Ekberg (2004b) fir Schweden dar. Dort wird festgestellt, dass der Anteil der Nominal-
lohnanderungen von null bei Angestellten mit dem Alter zunimmt, wahrend bei Arbeitern eine
schwach abnehmende Tendenz beobachtet werden kann.
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Schétzungen zwischen qualifizierten Beschéftigten (Personen mit Volks-, Haupt-
und Realschulabschluss und zusétzlicher Berufsausbildung) und unqualifizierten
Beschéftigten (Personen mit Volks-, Haupt- und Realschulabschluss ohne Be-
rufsausbildung) unterschieden. Wie in Tabelle 10 ersichtlich ist, konnten weder bei
Arbeitern noch bel Angestellten signifikante Unterschiede zwischen qualifizierten

und unqualifizierten mannlichen Beschaftigten festgestellt werden.®’

6.3 BEWERTUNG DER ERGEBNISSE

Die Ergebnisse der Schatzungen legen nahe, dass der Lohnbildungsprozess in den
untersuchten Beschéftigtengruppen stark durch die Existenz von Abwartslohnstarr-
heiten geprégt ist, wobei die Tariflohnstarrheit die Abwartsnominallohnstarrheit
dominiert. Insofern sind die resultierenden Ergebnisse im Rahmen dieser Arbeit mit
den Ergebnissen bei Fehr u.a. (2002) sowie Cornelif3en und Hubler (2006) ver-
gleichbar. Anders as in den genannten Studien wurde aber in der vorliegenden
Untersuchung zusétzlich noch berticksichtigt, dass die geschétzten Werte fur beide
Rigiditatsgrade verzerrt sein kénnen, falls die vermeintlichen tariflichen Zensie-
rungsgrenzen nicht den wahren Tariflohnsteigerungen entsprechen.®® Um die mog-
lichen Verzerrungen durch die fehlerhafte Vorgabe der tariflichen Zensierungsgren-
ze zu vermeiden, wurde im Rahmen dieser Arbeit die tarifliche Zensierungsgrenze —
aternativ zu der Modellierung von Fehr u.a. (2002) sowie Cornelif3en und Hubler
(2006) — als fest und unbekannt modelliert und im Rahmen des Modells mitge-
schétzt. Fur die quantitative Abschézung der moglichen Verzerrung durch die
fehlerhaft vorgegebene tarifliche Zensierungsgrenze wurden Schétzungen fir beide
Modellierungsvarianten durchgefiihrt. Dabei konnte festgestellt werden, dass die
Verzerrungen der geschatzten Rigiditdtsgrade im Rahmen der ersten Spezifikati-

" Fiir Frauen wurden ebenfalls Schatzungen fiir unterschiedliche Alters- und Qualifikationsstruktu-
ren durchgefiihrt. Die Ergebnisse fir unterschiedliche Altersstrukturen weisen das gleiche Muster
auf, wie bel mannlichen Beschéftigten. In den Schatzungen fir unterschiedliche Qualifikations-
gruppen konnten aber im Gegensatz zu den méannlichen Beschéftigten signifikante Unterschiede in
den geschétzten Rigiditatsgraden festgestellt werden. Die qualifizierten weiblichen Beschéftigten
(Arbeiterinnen wie Angestellte) weisen eine hthere nominale und eine niedrigere tarifliche Lohn-
starrheit a's die Gruppe der unqualifizierten weiblichen Beschéftigten auf.

8 gjehe 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 konnen, sind sie keineswegs vernachlassigbar.
Der Vergleich der Informationskriterien (aic und bic) der beiden Schétzvarianten
(siehe Tabellen 7 und 8 sowie 11 und 12) stiitzt 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. Cornelif3en und Hubler
(2006) vorzuziehen ist.

Wie in Abschnitt 3.3 diskutiert wurde, sollte bei der Bewertung der resultierenden
Ergebnisse allerdings berlicksichtigt werden, dass der redle datengenerierende
Prozess von dem im Rahmen des NME-Modells unterstellten datengenerierenden
Prozess abweicht. Ein klares Indiz hierfir liefern die beobachteten Anhéufungen bei
der Null-Entgelténderung in den jéhrlichen Entgeltéanderungsverteilungen (siehe
Abbildungen 1 bis 4). Diese Anhéufungen widersprechen dem im Rahmen des
NME-Modélls unterstellten datengenerierenden Prozess, der per Definition keine
Anhé&ufungen enthalten darf.%® Es ist deshalb zu erwarten, dass die resultierenden

Schétzergebnisse im Rahmen des NME-Modells die verzerrten Werte darstellen.”

Einen weiteren Hinweis auf Unterschiede zwischen dem realen und dem unterstell-
ten datengenerierenden Prozess und folglich auf die mdgliche Verzerrung der
Schétzergebnisse liefern die sogenannten ,, Rundungslocher” in den beobachteten

Entgelténderungsverteilungen. Das Einkommen ist in der hier verwendeten Version

% Die Anwendung der alternativen Messfehlermodellvarianten (MME- und CMME-Modell), die den
realen datengenerierenden Prozess besser beschreiben kénnen, hat sich im Rahmen der Modelle
der zweiten Generation zur gleichzeitigen Untersuchung von nach unten starren nominalen und
realen bzw. tariflichen Lohnstarrheiten als prekdr erwiesen. Eine ausfiihrliche Erléauterung der
dabel auftretenden Probleme findet sich in Abschnitt 3.3. Vergleiche dazu auch Dickens u.a.
(2006, Fuf3note 5), die ebenfalls darauf hinweisen, dass sich die Ergebnisse der Studien aus der
frihen 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, fur einige Lander als nicht robust erwiesen haben.

" Unklar bleibt aber die quantitative Bedeutung dieser Verzerrungen. Vermutlich ist diese umso
grofer, je stérker der reale und der unterstellte datengenerierende Prozess voneinander abweichen.
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der 1AB-Regionalstichprobe as Bruttotagesentgelt auf ganze Betrdge gerundet
enthalten. Die Rundungen in den Niveauwerten haben Auswirkungen auf die be-
rechneten Entgelténderungen und fihren in der Entgeltanderungsverteilung zu den
,Rundungsléchern® und zusitzlichen Anhéufungen.”* Die Abbildungen 8 und 9
vermitteln einen Eindruck von diesen Rundungseffekten. Abbildung 8 enthdlt die
stilisierten Darstellungen der Entgeltverteilungen sowie der resultierenden Entgelt-
anderungsverteilungen 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, fihren Rundungsfehler in den
Entgeltniveaus zu einer Formveranderung der tatsachlichen Entgeltdnderungsvertei-
lung. Diese Formverénderung kann faschlicherweise auf die realen oder die tarifli-
chen Lohnstarrheiten zuriickgefthrt werden und somit Schéatzungen von nach unten
starren Nominalldhnen beeinflussen.” Deshalb ist zu hinterfragen, ob die geschétz-
ten Rigiditdtsgrade den im realen datengenerierenden Prozess enthatenen Rigidi-
tétsanteilen entsprechen oder ob sie nicht — zumindest zum Teil — ein Artefakt von

Rundungsfehlern darstellen.”

vgl. dazu auch Beissinger und Knoppik (2000), die in ihrer Studie mit der |AB-Beschéftigten-
stichprobe (1975-1995) éhnliche Effekte durch die Trunkierung der Entgelt-Variable beobachten
konnten.

2 Tatsachlich ergaben sich in den Monte-Carlo-Simulationen zur Untersuchung dieser Rundungsef-
fekte in 27 Prozent der Schatz-Wiederholungen verzerrte Schéatzwerte fir beide Rigiditétsgrade,
wobei die Tariflohnstarrheit Uiberschétzt und die Abwértsnominallohnstarrheit zum Teil sehr stark
unterschétzt wurde. In 46 Prozent der Falle ergaben sich gute Schétzwerte fir beide Rigiditétsar-
ten. In den restlichen 27 Prozent der durchgefiihrten Schétzwiederholungen ergaben sich unplausi-
bel hohe Werte fir die geschétzte tarifliche Zensierungsgrenze, so dass die Ergebnisse in diesen
Fallen nicht interpretiert werden konnten.

" Die Klarung dieses Sachverhalts stellt u.a. den Gegenstand des néchsten Projektvorhabens dar, in
dessen Rahmen die Analysen mit der schwach anonymisierten Version der 1AB-Beschéftigten-
stichprobe durchgefiihrt werden sollen. Der Vorteil der schwach anonymisierten Version der |AB-
Beschéftigtenstichprobe liegt u.a. darin, dass sie die Variable , Entgelt” mit einer Genauigkeit von
zwel Dezimalen enthélt, wodurch die oben beschriebenen ,, Rundungseffekte” vermieden werden
konnen.



{ ZUSAMMENFASSUNG

Das Anliegen dieser Studie war es, die nach unten starren nominalen und tariflichen
L6hne mit der Earnings-Function-Methode fur 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 praferierten Spezifikationen dar-
stellten, im Rahmen der Modelle der zweiten Generation, in denen zusétzlich eine
aternative Abwartslohnstarrheit berticksichtigt wird, nicht ohne weiteres funktio-
nieren. Deshalb wurde die Untersuchung von nach unten starren nominalen und
tariflichen Lohnen im Rahmen dieser Arbeit dhnlich Fehr u.a (2002) sowie
Cornelif3en und Hulbler (2006) mit der einfacheren NME-Modellvariante der Ear-
nings-Function-Methode durchgefihrt. Die Ergebnisse der Schatzungen belegen die
Existenz von nach unten starren L6hnen in West-Deutschland, wobei die tarifliche
Lohnstarrheit die Abwartsnominalohnstarrheit dominiert. Mit Hilfe von Monte-
Carlo-Simulationen konnte allerdings aufgezeigt werden, dass die Parameter des
NME-Modells nur dann zuverldssig geschétzt 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 fur die Schatzung vorgegebenen tariflichen
Zensierungsgrenze von der wahren Tariflohnsteigerung, die gesuchten Rigiditéts-
grade verzerrt geschétzt werden. Um die moglichen Verzerrungen durch eine fal-
sche Vorgabe der tariflichen Zensierungsgrenze zu vermeiden, wurde aternativ die

tarifliche Zensierungsgrenze im Rahmen des Modells mitgeschétzt.

Die beobachteten Anhaufungen bel der Null-Entgelténderung und die sogenannten
»Rundungslocher” in den jahrlichen Entgeltdnderungsverteilungen liefern aber
weitere Hinweise auf Unterschiede zwischen dem realen und dem im Rahmen des
NME-Modells unterstellten datengenerierenden Prozess und folglich auf eine még-

liche Verzerrung der geschatzten Werte.
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Berticksichtigt man alle moglichen Verzerrungen der im Rahmen des NME-
Modells ermittelten Schétzergebnisse, so kann in der vorliegenden Arbeit nicht
argumentiert werden, dass die Untersuchung von nach unten starren nominalen und
tariflichen L6hnen mit dieser Modellvariante eine bessere Alternative zur alleinigen
Untersuchung von nach unten starren Nominall6hnen in den robusteren MME- und

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



A HERLEITUNGEN

A.l KONTRAFAKTISCHE LOHNANDERUNG

Der gewtinschte logarithmierte Lohn (in Niveaus) fur das Individuum i in der Peri-
odet stellt den logarithmierten Lohn dar, den die Unternehmen in Abwesenheit von

nach unten starren Lohnen gern realisieren wirden. Er wird folgend formuliert:

Wi =a, + at + a,EXP, +a,EXPZ +a , EXP +8,Z, + 8,Z,EXP, +yA  + &, . (16)

Eine ausfuhrliche Erlauterung der einzelnen Determinanten der gewinschten

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

Die gewlnschte logarithmierte Log-Lohnanderung fur das Individuum i in der

Periode t kann dann wie folgt hergel eitet werden:

AW, = a1t — (t ~ 1))+ ez, (EXP, — (EXP, —1))+a5(EXP? - (EXR, —1)?)

; a4(EXP —(EXP, —1F )+ 6,Z, +7AA  +AZ,

= (o, + 1, W+ @, (EXP? — (EXP? — 2EXP, +1))

+at,(EXP— (EXP, 17 (EXP, ~1)}+ 5,Z, +7AA  + AZ,

= (o, +a, a3(2 EXFzt ~1)+ a,(EXP3- (EXRE — 2EXP, +1)(EXP, —1)) (17)
+68,Z, +yAA  + Ag,

= (0, + a1, — a3 J+ 20, EXP, +a, (EXP?— (EXP? — 3EXP? + 3EXP? — 1))
+06,Z, +yAA +Ag,

=(ay, + o, —a;+a,)+ (20, — 30, )EXP, +3a,EXP? +6,Z, + yAA + AZ, .

Wie aus der Herleitung ersichtlich ist, wird in der Lohnanderungsgleichung die
Berticksichtigung des nichtlinearen Lohnanderungs-Berufserfahrungs-Profils durch
die Aufnahme der potentiellen Erfahrung dritter Ordnung in der Gleichung fir das
logarithmierte Lohnniveau ermdglicht. Anders als in der Log-Lohnniveaugleichung
ist der Koeffizient der potentiellen Erfahrung in der Log-Lohnénderungsgleichung
wegen o, <0 negativ und der Koeffizient der potentiellen Erfahrung zweiter Ord-

nung positiv.
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A.2 LIKELIHOODFUNKTION FUR DAS MODELL MIT NOMINALER UND
TARIFLICHER ABWARTSLOHNRIGIDITAT

Das Modell erlaubt die Unterscheidung zwischen den drei méglichen Rigiditéatsre-
gimen: dem Regime mit der Abwartsnominallohnrigiditat (N), in dem keine Nomi-
nallohnklrzungen durchgeftihrt werden kénnen, dem Tariflohnrigidtatsregime (T),
das keine Nominallohnanderungen unterhalb des Tariflohnwachstums Aw; erlaubt
und dem flexiblen Regime (F), in dem jede gewtnschte Nominallohnanderung
moglich ist. Das Individuum kann zu einem dieser drei moglichen Rigiditatsregime
gehoren.” Weiterhin wird angenommen, dass sowohl der Stérterm der gewiinschten
Lohnanderungsgleichung ¢, as auch der Messfehlerterm ;, unabhéangig und
identisch normalverteilt sind. Das Modell mit beobachteter Entgelténderung wird

folgend definiert:

X f+e.+p, fals x f+e, > Aw,'

AV\/itT+#it falls xf+¢, < AWitT A Dy=2

Ay, =% f+e+u, fals 0<x f+&, <Aw, A D,=1vD, =0
My, fals x,f+¢&,<0 A D=1

X p+e.+u, fals x. p+e,<0 A D=0, (18)

mit Pr(D,=1)=Pr(ie N)=p", Pr(D,=2)=Pr(ieT)=p" und
Pr(D,=0)=Pr(i ¢ F)=(1- p" - p" J=p" .

Die zu maximierende Likelihoodfunktion fir eine einzelne Beobachtung ergibt sich
dann aus der Summe von den in Gleichung (18) dargestellten finf Regimeteilen, die
mit den zugehorigen Auftrittswahrscheinlichkeiten gewichtet werden. Aus Griinden

der Ubersichtlichkeit werden die Variablenindizes it im Folgenden weggel assen:

LLME =L .+ L

Awse > Aw

T T
Awx <AW' P +LOSAW*<AWT (1_p )+

(19)
LAW*<O'10N +LAW*<0'(1_pN _pT) .

" Die Herleitungen basieren auf den Uberlegungen bei Knoppik (2001), Goette (2002), sowie
Knoppik (2006), einem Arbeitspapier im Rahmen des gemeinsamen Forschungsprojekts.
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Regimeteil 1: Aw" > Aw' .

Falls die gewlinschte Lohnanderung Uber dem Tariflohnnwachstum liegt, kann sie
immer realisiert werden. Die beobachtete Lohnénderung ist in diesem Regimeteil

Ay=XB+e+u Mt y=Ay-xf-¢.

Fur die gemeinsame Dichtefunktion von ¢ und 4 gilt unter Berticksichtigung der

Annahme, dass beide V ariablen unabhangig voneinander sind:

[ “{}(QT{QTH

2
Die Likelihoodfunktion fir das Ereignis u=Ay-xg-¢ und &>Aw" —xg kann somit

wie folgt formuliert werden:

L, our = Prlu=Ay—xp- &, 8>AWT—X,B):( j f)(g,Ay—X,B—g)ds
AW —x3

ST exp[_llm {w—w—emdg
TG0 (sl —xp) 2|\ o, o,

_ 1 T o _1_0'56‘2+O'f((Ay xﬂ)z—Z(Ay—xﬂ)g+gz) d
270, Tu (s —xp) 2 O'E O'/,
® r 2.2 2 2
S S A V) 2(Ay Zxﬂ) 282} i
27r0'&0'ﬂ (aw —x5) 2_0'50'# 0'50'%[ o, .0,
- 1 [ e _% Szgz+(Ay_2)(ﬂ) Ay Xﬂ ng
70, O-/l (AwT —xﬂ) L G/l
oz, (Ay-xp) (Ay ples, (by=xp) (20)
© 021 G S S 2
-1 exp _1 ' ( O-”) de
2 2
72'0'& O-/l (AWT —x,b’) ( Xﬂ)
(so2f

S o Byxp)) xR (,  oler ||
2nc o 3 2 so? o’ O'j(”f +O';21)

"

1 (. (ay-x8))  (y-x8)
" 210,00 J‘_ exp[—z (Sg_ 1,0'2 J " (ayf+aj)]}dg
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! AY - X8 T 1 (_ 1 ZJ
_ p exp ——=t° |dt
\/05 + 0%2’ [\/05 i 05 [S(AWT—XﬁJ;‘(Ay)Z(ﬁ)J - i

So,

g2

- 2 2 2 2
\/0'5 +o, \/O'g +o, P

Dabei gibt ¢() die Dichtefunktion und o () die kumulierte Dichtefunktion einer

standardnormalverteilten Variablen an.

Regimeteil 2: AW <AW" A D=2.

Wenn die gewlinschte Lohndnderung unter dem Tariflohnwachstum liegt, kann sie
nicht realisiert werden, falls das Individuum von der Tariflohnrigiditét betroffen ist.
In diesem Fall entspricht die tatsachlich realisierte Lohnanderung dem Tariflohn-

wachstum.

Die beobachtete Lohnénderung ist in diesem Regimeteil Ay=Aw" +4 mit

f(ﬂ)=1¢[Ay_AWTJ-

o, o,

Die Herleitung der Likelihoodfunktion fur diesen Regimeteil ist einfacher, weil die

Bedingungen ,=aAy-aw" und ¢ <aAw'" - x5 unabhéngig sind:

oo = PP = Ay =AW, & <AW" — x5 )

_ T (AWT—xﬁ) _ T T 21
:1¢{Ay AW] .[ 1¢(tJdt:1¢(Ay AW J(D(AW Xﬂj' (21)

g, o, o, o, o, o,

—o0 &

Regimeteil 3: 0< AW <AW" AD=1vD=0.

Liegt die gewiinschte Lohnanderung im Intervall [0; Aw™ ), SO kann sie nur reali-
siert werden, falls das Individuum entweder in das Nominallohnrigiditatsregime
oder in das flexible Regime féllt. Die beobachtete Lohndnderung ist in diesem

Regimeteil Ay=xpg+s+u mit y=Ay—xg-¢.
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Die Herleitung der Likelihood fur u=Ay-xs-s und 0-xg<e<Aw' —xB Qgestaltet
sich dhnlich der Herleitung der Likelihoodfunktion fur den Regimeteil 1 und sieht

wiefolgt aus:

:Pr(,u:Ay—xﬁ— s, 0—xﬂ<5<AWT—xﬂ):

0<AW' <AW" AD=1v D=0
(AWT —xﬁ)
= .[ f (e, Ay—xB—¢)de

0-x48

(AwT —xﬂ) 2 2
N a{ﬁﬁeJ{Mﬂw%J”%
70,0, oy 2|\ o, o,

oy (22)
_ 1 ¢ Ay —xf8 [(Aw xﬂ}sy;ﬁ}lexp(_ltzj "
\/Gf + G; \/Uf + G; [(O—x/})s %%(ﬂ] 2 2
1 L3 o (- sl B of (0 gy AY=XB
_\/652 - ({\/af - ]_G{(Aw xﬂ)s - J CD[(O xB)s - ﬂ

Regimeteil 4: Aw" <0 A D=1.

Entspricht die gewinschte Lohnénderung einer Nominallohnkirzung, so kann sie
nicht realisiert werden, falls das Individuum von der Abwartsnominallohnrigiditét
betroffen ist. Die beobachtete L ohnanderung ist in diesem Regimeteil Ay = 4 mit

f(u)= ala{iy]

“ “

Die Likelihoodfunktion fur das Ereignis ,=Ay und ¢ <-xp sieht dann folgend aus:
Lo, oa=Prlu=Ay,e<—xp)=

Mk o

u) o “e € u \“u

Regimeteil 5: Aw* <0 A D=0.

Ist die gewlnschte Lohnanderung negativ und ist das Individuum nicht von der

Abwaértslohnstarrheit betroffen, so kann die gewlnschte Lohnkiirzung auch reali-
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siert werden. Die beobachtete L ohnanderung ist in diesem Regimeteil Ay =xg8+&+ u
mit ,=Ay—xg-¢. FUr die Likelihoodfunktion des Ereignisses .=ay-xs-¢ und
e<—xp gilt:

S

L -on 00 =Pr(u=Ay-—xp- &, s<—xB) = j f (e, Ay—xB—¢)de

—©

p)s X 2
[( ) } . (24)

e e ]
\/O'f+cr [\/0' +o’ J{ SO,

Die zu maximierende Likelihoodfunktion fir eine einzelne Beobachtung im Rah-

men des NME-Modells sieht somit wie folgt aus:

LL™E(Q, x |Ay) = { —%p M @[(AWT—Xﬂ)s— Ay‘zxﬂﬂ.l
\/0' +O' \/O' +G So,
N 1¢(Ay—AWT}D[AW —xﬁ) 1 Ay - X3
o, o, o, \/0' +o’ \/O' +o?

. (D[(AWT ~xB)s— Ai;zxﬂ] - CD[(O— Xp)s~ A);;(,BH 2-p7) (25)

U ]

+ 1¢(Ay} q)(_xﬂ}p"‘
o, (o, o,

1 [Ay X8 Mq{( Xﬂ)s_AiGXﬁﬂ o 7)),

+ 2
\/a£+0' \/a +0? P

mit Q:( A j,af,oj,pN,pT) als dem Vektor der zu schéatzenden Parameter.

" In der Studie von Fehr u.a (2002), in der ebenfalls zwischen nominalen und tariflichen Abwarts-
lohnstarrheiten unterschieden wird und an der sich diese Untersuchung auch orientiert, erfolgt die
Aufteilung der einzelnen Rigiditatsregimeteile anders. Beide Herleitungsvarianten wurden anhand
von Simulationsschétzungen Uberpriift. Sie fihren zu gleichen Ergebnissen, so dass sie als Alterna-
tiven angesehen werden kénnen. Zu beachten ist nur, dass im Rahmen der hier dargestellten Mo-
dellierungen vorausgesetzt wird, dass die zweite Zensierungsgrenze (Tariflohnwachstum) gréf3er
as null (Zensierungsgrenze fir die Abwartsnominallohnrigidtét) sein muss. Das ist in den hier
verwendeten Tariflohndaten fiir jede Periode und jeden Sektor der Fall.
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ABBILDUNG 1:

Anteil

1976

1982

1988

1994

2000

-2 -1 0

ABBILDUNG 2:

Anteil

1976

.

1982

1988

1994

2000

-2 -1 0

ik

b

1

1

JAHRLICHE ENTGELTANDERUNGSVERTEILUNGEN FUR ANGESTELLTE IN WEST-
DEUTSCHLAND

1977

1983

1989

A

1995

2001

2 -2 -1 0

'
A

102

1978 1979

1984 1985
1990 1991
1996 1997
-2 -10 1 2 -2 -1.0 1 2

Log—-Entgeltanderungen

1980

'

1986

b

1992

1998

-2 -1 0

12

1981

ko

1987

A

1993

1999

-2 -10 1 2

JAHRLICHE ENTGELTANDERUNGSVERTEILUNGEN FUR ARBEITER IN WEST-
DEUTSCHLAND

1977

1983

1989

1995

2001

i

12

1978 1979

.

1984 1985
1990 1991
1996 1997
-2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2

Log-Entgeltanderungen

1980

o

1986

1992

1998

1981
Mm
1987

1993

1999
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ABBILDUNG 3: JAHRLICHE ENTGELTANDERUNGSVERTEILUNGEN FUR WEIBLICHE ANGESTELLTE
IN WEST-DEUTSCHLAND

1976 1977 1978 1979 1980 1981
ol - . —— J——
1982 1983 1984 1985 1986 1987
o
-
o
1988 1989 1990 1991 1992 1993
o
= -
)
c o
1994 1995 1996 1997 1998 1999
o
-
o
-2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2

2000 2001

-2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2

Log-Entgeltanderungen

ABBILDUNG 4: JAHRLICHE ENTGELTANDERUNGSVERTEILUNGEN FUR ARBEITERINNEN IN WEST-

1976 1977 1978 1979 1980 1981
o
. i " . —
1982 1983 1984 1985 1986 1987
o
l
0 |l o
1988 1989 1990 1991 1992 1993
o
P
]
c °
1994 1995 1996 1997 1998 1999
N
-
°
-2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2
2000 2001
N
-
o
-2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2

Log-Entgeltdnderungen
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ABBILDUNG 5: GRAFISCHE DARSTELLUNG DER EINZELNEN RIGIDITATSREGIME

7 ()

- S
0 Aw Aw?

D, =0, falls das Individuum in das flexible Regime fallt, Pr(D, =0)=p" .

D, =1, falls das Individuum in das Nominallohnrigiditatsregime fallt, Pr(D, =1)=p".
D, =2, falls das Individuum in das Tariflohnrigiditatsregime fallt, Pr(D, =2)=p" .
AW : tatsichlich realisierte Nominallohnénderung.

AW : tarifvertraglich vereinbarte Nominallohndnderung.
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ABBILDUNG 6: STILISIERTE DARSTELLUNG DER FAKTISCHEN L OHNANDERUNGSVERTEILUNG

A s(ow)

Die tatséchlich realisierte faktische Nominallohnénderungsverteilung ergibt sich als gewichtete
Kombination aus drei mdglichen Rigiditatsregimen (F, N und T). Die Gewichtung der einzelnen
Rigiditatsregime erfolgt mit den zugehdrigen Regimewahrscheinlichkeiten (p 7, p ™, p ).

In der Darstellung wird angenommen, dass p ™ und o " gréRer null sind.
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ABBILDUNG 7: STILISIERTE DARSTELLUNG DER GEWUNSCHTEN, DER TATSACHLICHEN UND DER
BEOBACHTETEN LOHNANDERUNGSVERTEILUNG SOWIE DEREN STREUDIAGRAM-

ME
N 4 N - [QV!
n wn n
— — —
T T T
2. = € -
< < <
[Te] [Te] [Te}
O = T T T T O - T T T T o '_V_‘Fﬁj:[ﬂl'
-4 -2 0 2 4 6 4 2 0 2 4 6 4 2 0 2 4 6
dwnot dwtrue dwobs
& 4
< 4 <
o o~
E
% o -1% o+
N N4
<] °® < |
T T T T T T T T T T T T
4 -2 0 2 4 4 2 0 2 4 4 2 0 2 4
dwnot dwnot dwnot

Normal-M easurement-Error-Modell:

by (Konstante) = .01; b; (Parameter des Regressors) = 2.0; mx (Regressor) = .04; &* (Streuung der
kontrafaktischen Gleichung) = .1; o* (Streuung des Messfehlers) =.025; p™ (Nominallohnrigidi-
tétsgrad) = .4; p" (Tariflohnrigiditatsgrad) = .2.

Zur Definition der gewiinschten (dwnot), der tatséchlichen (dwtrue) und der beobachteten (dwobs)
L ohnénderungsverteilung 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
|—! -
—
8 i
_ 2
=8 =
[Tl T
c M c O
<, I < i
< <
3
=R o
o T T T o T T T
60 80 100 120 60 80 100 120

Anteil
1
1

Ll

o T

entgelt(t) gerundet

entgelt(t-1) gerundet

-1

H"WM
1 .15

dwnot

Normal-M easurement-Error-Modell:
by (Konstante) = .01; b; (Parameter des Regressors) = 1.2; mx (Regressor)=.02; o (Streuung der

kontrafaktischen Gleichung) = .015; &* (Streuung des Messfehlers) = .015; p™ (Nominallohnrigi-
ditétsgrad) = .4; p" (Tariflohnrigiditatsgrad) = .005;
entgelt(t) gerundet: aktuelle Entgeltverteilung bel Vorliegen von Rundungsmessfehlern;

entgelt(t-1) gerundet: die um eine Periode verzigerte Entgeltverteilung bel Vorliegen von Run-
dungsmessfehlern.

Zur Definition der gewiinschten (dwnot), der tatséchlichen (dwtrue) und der beobachteten (dwobs)
L ohnanderungsverteilung siehe Abschnitt 3.1 und 3.2.

WW‘M
0 1 .15

dwtrue
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ABBILDUNG 9:

STILISIERTE DARSTELLUNG DER VERTEILUNGEN OHNE RUNDUNGSFEHLER IN
DEN DATEN

— 4

.08
1

Anteil

.04
I

.02
I

60

Anteil

o T

T T
80 100 120
ntgelt(t-1)

T T
100 120
entgelt(t)

60

[}

-

Anteil

-1

[Te] [Te}

< I:' <Q

o '_V'—‘ﬂjﬂ]ﬂl © |Mﬂ T T
-1 0 1 .15 - .

dwnot dwtrue

Normal-M easurement-Error-Modell:

by (Konstante) = .01; b; (Parameter des Regressors) = 1.2; mx (Regressor)=.02; o* (Streuung der
kontrafaktischen Gleichung) = .015; &* (Streuung des Messfehlers) = .015; p™ (Nominallohnrigi-
ditétsgrad) = .4; p" (Tariflohnrigiditatsgrad) = .005;

entgelt(t): aktuelle Entgeltverteilung;

entgelt(t-1): die um eine Periode verzogerte Entgeltverteilung.

Zur Definition der gewiinschten (dwnot), der tatséchlichen (dwtrue) und der beobachteten (dwobs)
L ohnénderungsverteilung siehe Abschnitt 3.1 und 3.2.



C TABELLEN

TABELLE1:  UBERBLICK UBER DIE MIKRODATENSTUDIEN ZUR GLEICHZEITIGEN UNTERSUCHUNG VON NACH UNTEN STARREN NOMINALEN UND REALEN ODER TARIFLI-
CHEN LOHNEN
Daten/ Modellierung der Zensie- Methode/ Nominal Real/ Untersuchung
Land Studie Anayse rungsgrenze (ZG) Modell rhon rhor | bindend | tariflich der redlen
bindend Effekte
Fehr u.a IABS Approximation der ZG NME-Modell
(2002) (1975-95) durch dasjeweils aktuelle | (Schwellenwert-Variante - 0.70 0.07 0.46 auf der
Pfeiffer (2003) | Querschnittanayse sektorspezifische Tarif- bei der Abwértsnominal- individuellen
lohnwachstum lohnstarrheit, proportio- Ebene
nale Variante bei der
Abwértsreallohnstarrheit)
D Bauer u.a IABS-R ZG dseine Funktion einer Erweiterte Version des auf der
(2004) (1975-97) Konstanten und eines MME-Modells 0.17 0.50 0.06 0.29 aggregierten
Querschnittanalyse | normalverteilten Stérterms | (Proportionale Variante) Ebene
Restringiertes Modell mit
Cornelif3en und GSOEP Approximation der ZG bekannten Messfehlerre- | 0.02 0.45 - - auf der
Hubler (2006) (1984-2004) durch das jeweils aktuelle gimeanteilen individuellen
Langsschnittanalyse sektorspezifische Tarif- (Proportionale Variante) Ebene
lohnwachstum NME-Modell 0.28 0.32 - -
(Proportionale Variante)
Barwell und NESPD (1978-98) ZG dseine Funktionvon | Restringiertes Modell mit
UK Schweitzer Léangsschnittanaly- | Jahresdummiesund eines | bekannten Messfehlerre- | 0.14 | 041 | 0.04® | 0.24% auf der
(2005) sen normalverteilten Storterms gimeanteilen individuellen
(Proportionale Variante) Ebene
WHIP Alternative 1: ZG alseine Erweiterte Version des
Maidau.a (1985-99) Funktion von Jahresdum- MME-Modells 0.24 0.53 0.07 0.27
I (2005) Langsschnittanaly- | miesund eines normalver- | (Proportionale Variante) auf der
sen teilten Storterms Firmenebene




Daten/ Modellierung der Zensie- Methode/ Nominal Real/ Untersuchung
Land Studie Analyse rungsgrenze (ZG) Modell rhon rhor | bindend | tariflich der redlen
bindend Effekte
Alternative 2: ZG aseine sowie auf der
Funktion von Tariflohnan- 0.26 | 0.50 0.08 0.26 aggregierten
derungen und eines nor- Ebene
malverteilten Storterms
Keine Modellierung der Earnings-Function-
CAN Christofides | HRDC (1976—2000) ZG, ldentifikation der Ansatz ohne Messfehler- - - - - nein
und Li (2005) | Léangsschnittanalyse | Abwértsreallohnstarrheit berticksichtigung (hoch) | (hoch)
durch den geschétzten (Schwellenwert-Variante)
Einfluss der Inflationsraten
D 0.09“ | 0.13¥ - -
B 0.21? | 0.29@ - -
A 0.379 | 0.27? - -
DK Dickensu.a Alle verfugbaren Approximation der realen Weibull-Notional- 0.38® | 0.14® i i}
= (2006) Mikrodaten auf den ZG durch die geschétzte Methode 0409 | 0509 3 :
nationalen Ebenen erwartete Inflationsrate Zweistufiges Vorgehen 0 T a1c®
' und mit der Messfehlerkor-  |-0-65 > 0.15 > - - auf der
N ECHP (1993-2001) rektur in der ersten Stufe | 0.16% | 0.22 - - aggregierten
P und der Schitzung nach | 0.66” | 0.30? - - Ebene
S Querschnittanalysen unten starrer Léhneinder | 0.37@ | 0.52 - -
CH zweiten Stufe 0.34® | 0.31@ - -
UK 0.21@ | 0.23? - -
USA 0.65@ | 0.06"” - -
GR 0.63® | 0.03? - -
IRL 0.12? | 0.26? - -
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Daten/ Modellierung der Zensie- Methode/ Nominal Real/ Untersuchung
Land Studie Analyse rungsgrenze (ZG) Modell rhon rhor | bindend | tariflich der realen
bindend Effekte
NL 0.30@ | 0.12 - -
FIN 0.20® | 0.50@ - -
D 0.27% | 0.15% - -
B 0.14% | 0.26% - -
A 0.26% | 0.220 - -
DK Dickensu.a Alle verflgbaren Approximation der realen Variante des Symmetry- | 0.11® | 0.05® - -
F (2007) Mikrodaten auf den ZG durch die geschétzte Ansatzes, 0.12?® | 0.08® N -
I nationalen Ebenen erwartete Inflationsrate Identifikation nach unten [ 9 27® | 0.10® _ -
N und starrer Léhne ohne 0.359 | 0.30® - - nein
P ECHP (1993-2001) Messfehler- 0579 | 0.26@ 5 -
S berticksichtigung 0439 | 0.68® ; ;
CH _ 0.25% | 0.07% - -
UK Querschnittanalysen 0179 | 0.24® - ;
USA 0.46% | 0.07% - -
GR 0.35% | 0.06 - -
IRL 0.04% | 0.17% - -
NL 0.29% | 0.01® - -
FIN 0.319 | 0.64% - -
Anmerkungen:

@ Die Werte wurden den grafischen Darstellungen nach urteilend angegeben, vgl. Barwell und Schweitzer (2005), Abb. 7, S. 22.

@ Die Werte wurden den grafischen Darstellungen nach urteilend angegeben, vgl. Dickens u.a. (2006), Abb. 4, S. 40.
® Die Werte wurden den grafischen Darstellungen nach urteilend angegeben, vgl. Dickens u.a. (2007), Abb. 3, S. 23.

Datenabkirzungen:

IABS: |AB-Beschéftigtenstichprobe (D); IABS-R: 1AB-Regionalstichprobe (D); GSOEP: German Socio Economic Panel (D); WHIP: Worker History Italian Panel (1);
NESPD: New Earnings Survey Panel Dataset (UK); HRDC: Human Resource Development Canada (CAN); ECHP: European Community Household Panel (EU).

N3173av] D

89



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 bl 1000 2 0 2 2
dse 1000 0.1 0 0.1 0.1
drn 1000 0.4 0 0.4 0.4
drt 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
drtz 1000 0.045 0 0.045 0.045
trn 1000 0.4000 0.0047 0.3829 0.4149
trt 1000 0.4001 0.0050 0.3852 0.4182
SM:
b0 1000 0.0099 0.0023 0.0019 0.0165
bl 1000 2.0008 0.0411 1.8730 2.1263
se 1000 0.1000 0.0010 0.0970 0.1037
m 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) enthdlt beide Rigiditatsarten (die nominale und die tarifliche
Abwartdohnrigiditét). Beide Rigiditatsarten werden auch im Schétzmodell (SM) implementiert. Die

tarifliche Zensierungsgrenze ist fest und bekannt.

d_*: Parameterwerte, die fir den DGP vorgegebenen wurden;
t_*: Parameterwerte, die im Rahmen des DGP tatséchlich generiert wurden;

b0: Konstante; bl: Parameter der erklarenden Variablen X; se: Streuung der gewiinschten Lohnénde-
rungsgleichung; rn: Regimewahrscheinlichkeit fir die Abwartsnominallohnrigiditét; rt: Regime-
wahrscheinlichkeit fur die tarifliche Rigiditét; mqg: Anteil der messfehlerbehafteten Beobachtungen
(hier immer gleich eins wegen des NME-Modells); ms: Streuung des Messfehlers; rtz: Zensierungs-

grenze der tariflichen Abwértdohnrigiditat.
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TABELLE 3: ERGEBNISSE DER MONTE-CARLO-SIMULATIONEN 2
N 10000
Variable Repl. Mean Std.Dev. Min Max

DGP:
d_bo 1000 0.01 0 0.01 0.01
d bl 1000 2 0 2 2
d se 1000 0.1 0 0.1 0.1
drm 1000 0.4 0 0.4 0.4
drt 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
trn 1000 0.4000 0.0047 0.3829 0.4149
trt 1000 0.4001 0.0050 0.3852 0.4182
SM:
b0 1000 0.0280 0.0018 0.0224 0.0343
bl 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) enthélt beide Rigiditatsarten (die nominale und die tarifliche
Abwaértdohnrigiditét). Im Rahmen des Schétzmodells (SM) wird aber nur die nominale Abwérts-

lohnrigiditét berticksichtigt.

d_*: Parameterwerte, die fir den DGP vorgegebenen wurden;
t_*: Parameterwerte, die im Rahmen des DGP tatsachlich generiert wurden;

b0: Konstante; b1: Parameter der erklarenden Variablen X; se: Streuung der gewiinschten Lohnénde-
rungsgleichung; rn: Regimewahrscheinlichkeit fur die Abwartsnominallohnrigiditét; rt: Regime-
wahrscheinlichkeit fir die tarifliche Rigiditéat; mqg: Anteil der messfehlerbehafteten Beobachtungen
(hier immer gleich eins wegen des NME-Modells); ms: Streuung des Messfehlers; rtz: Zensierungs-

grenze der tariflichen Abwaértslohnrigiditét.
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TABELLE 4: ERGEBNISSE DER MONTE-CARLO-SIMULATIONEN 3
N 10000
Variable Repl. Mean  Std. Dev. Min Max

DGP:
d_bo 1000 0.01 0 0.01 0.01
d bl 1000 2 0 2 2
d se 1000 0.1 0 0.1 0.1
drm 1000 0.4 0 0.4 0.4
drt 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
trn 1000 0.4001 0.0049 0.3848 0.4158
trt 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
bl 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) enthédlt beide Rigiditatsarten (die nominale und die tarifliche
Abwartdohnrigiditét). Beide Rigiditatsarten werden auch im Schétzmodell (SM) implementiert. Die
tarifliche Zensierungsgrenze wird aber falsch vorgegeben. Fall 1: Die vermeintliche tarifliche Zen-

sierungsgrenze (f_rtz) ist kleiner als die tatséchliche Zensierungsgrenze (d_rtz).

d_*: Parameterwerte, die fir den DGP vorgegebenen wurden;
t_*: Parameterwerte, die im Rahmen des DGP tatséchlich generiert wurden;

b0: Konstante; bl: Parameter der erklérenden Variablen X; se: Streuung der gewlinschten Lohnénde-
rungsgleichung; rn: Regimewahrscheinlichkeit fur die Abwartsnominallohnrigiditét; rt: Regime-
wahrscheinlichkeit fir die tarifliche Rigiditédt; mqg: Anteil der messfehlerbehafteten Beobachtungen
(hier immer gleich eins wegen des NME-Modells); ms: Streuung des Messfehlers; rtz: Zensierungs-

grenze der tariflichen Abwértslohnrigiditat.
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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 bl 1000 2 0 2 2
d se 1000 0.1 0 0.1 0.1
drm 1000 0.4 0 0.4 04
drt 1000 0.4 0 0.4 04
d_mq 1000 1 0 1 1
d ms 1000 0.03 0 0.03 0.03
drtz 1000 0.045 0 0.045 0.045
trm 1000 0.4001 0.0049 0.3848 0.4158
trr 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) enthédlt beide Rigiditatsarten (die nominale und die tarifliche
Abwartdohnrigiditét). Beide Rigiditatsarten werden auch im Schétzmodell (SM) implementiert. Die
tarifliche Zensierungsgrenze wird aber falsch vorgegeben. Fall 2: Die vermeintliche tarifliche Zen-
sierungsgrenze (f_rtz) ist groRRer as die tatséchliche Zensierungsgrenze (d_rtz).

d_*: Parameterwerte, die fir den DGP vorgegebenen wurden;
t_*: Parameterwerte, die im Rahmen des DGP tatséchlich generiert wurden;

b0: Konstante; bl: Parameter der erklérenden Variablen X; se: Streuung der gewiinschten Lohnénde-
rungsgleichung; rn: Regimewahrscheinlichkeit fur die Abwartsnominallohnrigiditét; rt: Regime-
wahrscheinlichkeit fir die tarifliche Rigiditédt; mqg: Anteil der messfehlerbehafteten Beobachtungen
(hier immer gleich eins wegen des NME-Modells); ms: Streuung des Messfehlers; rtz: Zensierungs-

grenze der tariflichen Abwértslohnrigiditat.
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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 bl 1000 2 0 2 2

d se 1000 0.1 0 0.1 0.1

drn 1000 0.4 0 0.4 0.4

drt 1000 04 0 04 04

d_mq 1000 1 0 1 1

d ms 1000 0.02 0 0.02 0.02

drtz 1000 0.05 0 0.05 0.05

trm 1000 0.4001 0.0049 0.3818 0.4149

trt 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

b1l 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) enthédlt beide Rigiditatsarten (die nominale und die tarifliche
Abwartdohnrigiditét). Beide Rigiditatsarten werden auch im Schétzmodell (SM) implementiert. Die
tarifliche Zensierungsgrenze wird als fest aber unbekannt modelliert (siehe Gleichung (8)). Der
unbekannte Tell der Zensierungsgrenze (drtz) wird im Rahmen des Modells geschétzt.

d_*: Parameterwerte, die fir den DGP vorgegebenen wurden;
t_*: Parameterwerte, die im Rahmen des DGP tatsachlich generiert wurden;

b0: Konstante; b1: Parameter der erklarenden Variablen X; se: Streuung der gewtinschten Lohnénde-
rungsgleichung; rn: Regimewahrscheinlichkeit fir die Abwartsnominallohnrigiditét; rt: Regime-
wahrscheinlichkeit fir die tarifliche Rigiditdt; mqg: Anteil der messfehlerbehafteten Beobachtungen
(hier immer gleich eins wegen des NME-Modells); ms: Streuung des Messfehlers; rtz: Zensierungs-

grenze der tariflichen Abwartdohnrigiditat.
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TABELLE 7: ERGEBNISSE FUR MANNER 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
Infl 0.2268 0.0411 5.51] Infl1 0.0393 0.0391 101
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 | expsg 0.0001 0.0000 54.19
biD2 -0.0014 0.0008 -1.83| hiD2 -0.0077 0.0011 -7.08
stDFach 0.0003 0.0010 0.31| stDMeist 0.0024 0.0010 247
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 164
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 245
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 ac -1285974|N 374224 ac -1198668
I 643014.04 bic -1285675| Il 599360.33 bic -1198387

Anmerkungen:

se: Streuung des Storterms der gewilinschten Entgel tdnderungsgleichung; ms: Streuung des Messfeh-
lers; rigf: Wahrscheinlichkeit fir das flexible Regime; rign: Wahrscheinlichkeit fir das Abwértsno-

minallohnrigiditatsregime; rigt: Wahrscheinlichkeit fir das Tariflohnrigiditétsregime;
D8401: Dummy fir die Berticksichtigung des Strukturbruchs im Jahr1984; D1u, D2u, D3u: aktuelle
und verzégerte Anderungsraten der Arbeitslosenquote; Inf, Inf1, Inf2: aktuelle und verzogerte Werte
der Inflationsrate; exp: Erfahrung; expsq: quadrierte Erfahrung; biD2: Dummy fir die Bildungskate-
gorie 2 (Beschéftigte mit Volks-, Haupt- und Real schul abschluss und mit Berufsausbildung); stD*:

Dummies fur die Variable , Stellung im Beruf; natDAus: Dummy fir die Nationalitét (natDAus=1
falls Audéander); wawD*: Sektordummies; cons: Konstante.

Die Signifikanz von Inf2 héngt 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 FUR MANNER IN WEST-DEUTSCHLAND (VARIANTE 2)

Arbeiter Angestellte

Cosf. Std. Err. z Cosf. 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 201
Inf 0.6954 0.0334 20.8| Inf 0.4697 0.0316 14.86
Infl 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
expsy 0.00004 0.0000 16.54 | expsg 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
natDAud 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 jD0O0 -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
Il 646740.25 bic -1292788| Il 604874.94 bic -1209082

Anmerkung:

dzg_jD*: Abweichung der vermeintlichen tariflichen Zensierungsgrenzen von den tatséchlichen
Tariflohnsteigerungen (siehe auch Anmerkungen zur Tabelle 7).
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TABELLE 9: ERGEBNISSE FUR MANNER IN WEST-DEUTSCHLAND IN ABHANGIGKEIT VON DER

ALTERSSTRUKTUR DER BESCHAFTIGTEN (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 FUR MANNER IN WEST-DEUTSCHLAND IN ABHANGIGKEIT VON DER
QUALIFIKATIONSSTRUKTUR DER BESCHAFTIGTEN (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)
quaifiziert 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 Standardabwei chungen ausgewiesen.
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TABELLE 11: ERGEBNISSE FUR 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
Infl 1.1388 0.0616 18.49 | Infl 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| hiD2 -0.0042 0.0009 -4.75
stDFach -0.0034 0.0016 -2.1| stDMeist 0.0064 0.0129 05
natDAusl 0.0067 0.0009 7.86 | natDAus 0.0145 0.0021 7.04
wzwD3 0.0114 0.0016 7.3| wzwD3 0.0033 0.0014 241
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 164
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 16542 | 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 ac  -826802| N 484511 aic -1402875
I 413428.4 bic -826515| Il 701464.91 bic -1402576
Anmerkungen:

se: Streuung des Storterms der gewilinschten Entgeltdnderungsgleichung; ms: Streuung des Messfeh-
lers; rigf: Wahrscheinlichkeit fir das flexible Regime; rign: Wahrscheinlichkeit fir das Abwértsno-

minallohnrigiditétsregime; rigt: Wahrscheinlichkeit fir das Tariflohnrigiditétsregime;
D8401: Dummy fur die Berticksichtigung des Strukturbruchsim Jahr1984; D1u, D2u, D3u: aktuelle
und verzogerte Anderungsraten der Arbeitslosenquote; Inf, Infl, Inf2: aktuelle und verzogerte Werte
der Inflationsrate; exp: Erfahrung; expsq: quadrierte Erfahrung; biD2; Dummy fir die Bildungskate-
gorie 2 (Beschaftigte mit Volks-, Haupt- und Real schulabschluss und mit Berufsaushildung); stD*:

Dummies fur die Variable , Stellung im Beruf; natDAusl: Dummy fir die Nationalitét (natDAusl=1
falls Audlénder); wzawD*: Sektordummies; cons: Konstante.

Die Signifikanz von Inf2 hangt aufgrund der hier vorgenommenen Restriktion (Inf+ Inf1+Inf2=1)
von der Signifikanz beider Parameter Inf und Infl ab.
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TABELLE 12 ERGEBNISSE FUR 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
Infl 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
expyq -0.00002 0.0000 -4.93 | expsq 0.0001 0.0000 18.44
biD2 -0.0003 0.0012 -0.23| hiD2 -0.0029 0.0009 -3.1
stDFach -0.0036 0.0017 -2.11| stbMeist 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 54
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 189
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_jD9% -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_jD0O1 -0.0033 0.0004 -85
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 21745 rigr 0.7601 0.0028 268.79
N 305128 ac  -833931|N 484511 ac -1411598
I 417018.96 bic  -833369| Il 705851.77 bic -1411010
Anmerkung:

dzg_jD*: Abweichung der vermeintlichen tariflichen Zensierungsgrenzen von den tatséchlichen
Tariflohnsteigerungen (siehe auch Anmerkungen zur Tabelle 11).
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