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1 Problemstellung

Blanchflower und Oswald (1990, 1992) entwickeln auf Basis der Effizienzlohn-
theorie ein Modell, das einen negativen nicht-linearen Zusammenhang zwischen
der regionalen Hohe der Arbeitslosigkeit und dem Lohnniveau postuliert. Die-
ses Modell wurde inzwischen fiir verschiedene Linder empirisch getestet und die
theoretischen Aussagen wurden dabei weitgehend bestitigt.

Fiir die Bundesrepublik wurden empirische Analysen zur Lohnkurvendiskus-
sion von Gerlach und Wagner (1994) und Wagner (1994a, b) vorgelegt. Sie
schatzen auf Basis individueller gepoolter Querschnittsdaten aus mehreren Be-
obachtungsjahren eine aus der Humankapitaltheorie abgeleitete Lohngleichung,
die sie um regionale Arbeitslosenquoten erginzen. Fir den Zeitraum 1979/1985
kénnen Gerlach und Wagner (1994) mit Daten des BIBB einen signifikanten
nicht-linearen Zusammenhang zwischen Arbeitslosigkeit und Lohnhéhe nachwei-
sen. Dieser Nachweis gelingt jedoch nicht mit Daten des Sozio-oekonomischen
Panels (SOEP) fiir den Zeitraum von 1984 bis 1990. Gerlach und Wagner (1994)

*Unser ganz besonderer Dank gilt Ulrich Potter, der uns bei den Anwendungen semi-
parametrischer Methoden eine grofie Hilfe war. Zu danken haben wir auch Bernd Adam, der
das LaTeX Manuskript erstellt hat.

1Vgl. fiir einen Uberblick Blanchflower und Oswald (1990, 1992, 1994) oder Groot et al.

(1992).



konnten Arbeitslosenraten allerdings nur auf der Ebene von Bundeslindern ver-
wenden, die keine theoretisch sinnvolle Abgrenzung regionaler Arbeitsmirkte dar-
stellen. Wagner (1994b) schitzt Lohnkurven auf Basis von Beschiftigtendaten
aus niedersichsischen Betrieben, die er mit Informationen zur Arbeitslosigkeit der
niedersichsischen Raumordungsregionen verbindet. Jedoch kann auch mit diesen
Daten kein signifikanter negativer Zusammenhang zwischen Arbeitslosigkeit und
Lohnhohe festgestellt werden.

Bevor damit die Lohnkurvendiskussion fiir Deutschland vorschnell ad acta ge-
legt wird, mochten wir einige erganzende und zum Teil weiterfiihrende Analysen -
auf Basis des SOEP zu dieser Diskussion beisteuern. Da es inzwischen méglich
ist, das SOEP auf kleinrdumiger Ebene zu regionalisieren, verwenden wir Ar-
beitslosenquoten auf der Basis der 75 Raumordungsregionen Westdeutschlands,
durch die regionale Arbeitsmarkte sicherlich besser abgebildet werden, als durch
Bundeslédnder.

Aus dem theoretischen Lohnkurven-Modell 128t sich nicht eindeutig ableiten,
wie der nicht-lineare Zusammenhang zwischen Lohnhéhe und Arbeitslosigkeit
funktionalisiert werden soll. Daher werden bei Schitzungen mit Individualda-
ten im allgemeinen mehrere ad-hoc Spezifikationen des Zusammenhangs gepriift.
Eine Méglichkeit, dem “wahren” Zusammenhang auf die Spur zu kommen, ist die
Verwendung semi-parametrischer Verfahren, die der Funktionsform einen grofie-
ren Spielraum lassen. Dazu méchten wir einige Ergebnisse vorstellen.

Ein anderes Problem der empirischen Lohnkurven-Analyse ist die Kontrolle
von nicht beobachteten regionalen Effekten, die notwendig ist, um die theoreti-
schen Kernaussagen des Modells testen zu konnen. Die iibliche Vorgehensweise
besteht darin, Querschnittsdaten aus mehreren Jahren zu poolen und fixe un-
beobachtete Regionseffekte dann durch Dummy-Variablen fiir jede Region zu
kontrollieren.

In einer ersten Erweiterung dieses Standardansatzes schatzen wir mit indivi-
duellen Paneldaten ein Error-Component-Modell, um damit die bekannten Pro-
bleme des Pooled-Regression- Ansatzes zu umgehen. Jedoch tauchen dann schnell
Schétzprobleme auf, wenn unbeobachtete Regionseffekte fiir eine grofie Anzahl
von Regionen durch Dummy-Variable kontrolliert werden sollen. Paneldaten bie-
ten dazu jedoch eine andere Moglichkeit. Wir méchten eine Modellvariante be-
nutzen, in der unbeobachtete regionsspezifische Effekte durch eine zusitzliche
Varianzkomponente identifiziert werden. Voraussetzung dafiir ist allerdings, daf
man eine geniigend grofe Zahl von Regionswechslern beobachten kann.

2 Theoretische Grundlagen der Lohnkurve

Einem negativen Zusammenhang zwischen Lohnhohe und Arbeitslosigkeit sind
in Deutschland durch flichendeckende Tarifvertrage Grenzen gesetzt, die jedoch,
wie das Beispiel Ostdeutschland zeigt, immer durchlissiger zu werden scheinen.



Aber selbst wenn Tarifvertrige eingehalten werden, bleibt ein Spielraum fiir eine
betriebsspezifische Lohndifferenzierung in Form der Lohndrift nach oben, also
der Differenz zwischen Tarif- und Effektiviéhnen. Zahlreiche empirische Untersu-
chungen zu regionalen Effektivlohndifferenzen zeigen, da8 dieser Spielraum auch
genutzt wird (z.B. Jacoby 1990, Wagner 1991 oder Gornig und Schwarze 1992).
Die eigentlichen Ursachen dafiir konnten jedoch bisher micht schliissig geklart
werden.

Blanchflower und Oswald (1990, 1992) entwickeln ein Effizienzlohnmodell, das
einen Zusammenhang zwischen der regionalen Hohe der Arbeitslosigkeit und dem
Lohnniveau postuliert und geraten damit in Widerspruch zu anderen mikroéko-
nomischen Ansatzen. Hall (1972) und Topel (1986) leiten auf der Basis der Theo-
rie kompensierender Lohndifferentiale einen positiven Zusammenhang zwischen
der regionalen Lohnhdhe und der Arbeitslosigkeit ab. Die Beschiftigten wahlen
diejenige Region aus, die ihren erwarteten Nutzen maximiert. Entscheidungspa-
rameter sind der Lohn und die regionsspezifische Wahrscheinlichkeit, arbeitslos
zu werden. Je héher diese Wahrscheinlichkeit ist, desto hoher mufl der gezahlte
Lohn sein. Einen positiven Zusammenhang zwischen Lohnhéhe und Arbeitslo-
sigkeit legt auch die Migrationstheorie nahe (vgl. Harris und Todaro 1970).

Im Effizienzlohnmodell von Blanchflower und Oswald produzieren die Unter-
nehmen auf unvollkommenen Markten und agieren dort als Preissetzer?. Eine
Konkurrenz zwischen Beschaftigten und Arbeitslosen ist nur eingeschrankt mog-
lich, da die Arbeitslosen nicht in der Lage sind, sich durch Lohnunterbietung
Arbeitsplitze zu beschaffen. Beide Annahmen diirften nicht unrealistisch sein
und insbesondere die zweite Annahme wird in der Bundesrepublik durch flichen-
deckende Tarifvertrige gestiitzt, die eine Lohnunterbietung durch Arbeitsanbieter
weitgehend ausschliefit.

Aufgrund ihrer Marktmacht erzielen die Unternehmen eine Rente, an der die
Beschiftigten durch die Etablierung von Effizienzlohnmodellen beteiligt werden.
Die Verhandlungsposition der Unternehmen ist durch die Moglichkeit der Entlas-
sung gekennzeichnet, wihrend die Arbeitnehmer die Moglichkeit des Streiks nut-
zen oder die Intensitit ihrer Arbeitsleistung durch “Shirking” variieren kdnnen3.

Blanchflower und Oswald (1992) entwickeln auf Basis dieser Annahmen ein

2Zunichst hatten Blanchfiower und Oswald (1990) das Modell als ein aligemeines betriebli-
ches Lohnverhandlungsmodell entworfen, sind davon jedoch aus verschiedenen Griinden spéter
abgeriickt (vgl. dazu Blanchflower und Oswald 1992). Auch fiir Deutschland mu8 ein allge-
meines Bargainingmodell, das auch die Verteilung der aus der Marktmacht der Unternehmen
erwachsenden Rente einschlieBt, als nicht sehr plausibel abgelehnt werden. Die Tarifverhand-
lungen und deren Ergebnisse sind in Deutschland flichendeckend, wihrend die Verteilung der
unternehmensspezifischen Renten iiber die Lobndrift in den Betrieben entschieden wird. Die
Annahme eines Effizienzlohnmodells scheint also plausibel.

3In Deutschland sind Streiks im Hinblick auf die Beteiligung an betriebsspezifischen Ren-
ten allerdings weitgehend ausgeschlossen. Sie sind ausdriicklich als “Verhandlungsmittel” des
tariflichen Lohnbestandteiles und nicht als Mittel zur ” Verteilung” unternehmensspezifischer

Renten gedacht.



Modell fiir eine Volkswirtschaft mit zwei Regionen, das aber auf eine endliche
Anzahl von Regionen ausgedehnt werden kann. In Region 1 sei der aus der
Beschiftigung erzielte Nutzen u durch das Einkommen w; und die Anstrengung
bei der Arbeit €[0,1] bestimmt. Der Nutzen jedes Beschiftigten 1Bt sich als
Differenz von w; und e darstellen: u; = w; — e. Diese Nutzenfunktion impli-
ziert, daB die Beschiftigten risikoneutral sind?. Der Arbeitseinsatz kann durch
“Shirking”, also durch verringerte Arbeitsintensitat, reduziert und so der Nutzen
erhoht werden, fiir den im Grenzfall u = w, gilt.

Shirking kann allerdings durch das Unternehmen entdeckt und der Beschiftigte
daraufhin entlassen werden. Die Wahrscheinlichkeit entdeckt zu werden sei 6. Der |
erwartete Nutzen eines entlassenen Beschiftigten ist dann:

Fu; = (w1 — €)a(Uy) + b1 — a(Uy)]

Die Wahrscheinlichkeit o, einen neuen Arbeitsplatz zu finden ist eine Funktion
in Abhingigkeit von der lokalen Arbeitslosigkeit U. b ist das Einkommensniveau,
das durch die Arbeitslosenversicherung garantiert wird. Der Nutzen im Falle von
Arbeitslosigkeit ist somit u; = b.

Zentral fiir die Ableitung der spateren Ergebnisse ist ein monoton fallender
Verlauf der Funktion a(U), d.h. die Chance einer Wiederbeschiftigung sinkt
mit steigender Arbeitslosigkeit. Deshalb soll die von Blanchflower und Oswald
(1992) fiir diesen Zusammenhang gelieferte Begriindung hier skizziert werden.
Blanchflower und Oswald argumentieren, da8 sich im langfristigen Gleichgewicht
die Entlassungen und Neueinstellungen in einer Region entsprechen miissen. Die
Entlassungen ergeben sich aus einer konstanten Quote von Unternehmenszusam-
menbriichen r, multipliziert mit der regionalen Beschiftigung n. Neueinstellun-
gen in der Region seien durch eine Funktion a[m — n] gekennzeichnet, mit m
als der erwerbsfiahigen Bevélkerung. Im langfristigen Gleichgewicht gilt dann:
rn = a|m — n). Die regionale Arbeitslosenquote 1a8t sich als U = (m — n)/m
approximativ darstellen. Nach Auflosung dieser Bestimmungsgleichung nach n
und Einsetzen in die Gleichgewichtsbedingung, erhalt man eine Funktion fiir o
in Abhangigkeit von U : o(U) = (r/U) — r, mit &/(U) = —r/U? < 0 und
o"(U) = 2r/U® > 0. Die Wahrscheinlichkeit einer erfolgreichen Arbeitssu-
che ist damit eine monoton fallende konvexe Funktion in Abhéngigkeit von der
Arbeitslosenquote®.

4Wobei fiir eine erste Ableitung der Nutzenfunktion nach w, u,, > 0 und fiir die erste
Ableitung nach e, u, < 0 gilt. Risikoneutralitdt liegt vor, da die zweiten Ableitungen der
Nutzenfunktion gleich Null sind.

5In keiner der Arbeiten von Blanchflower und Oswald wird dieser Schritt explizit vollzogen.
Er miiBte sich aber wie folgt darstellen: Zunéchst 16st man die Bestimmungsgleichung fiir
Arbeitslosigkeit U = (m — n)/m nach n auf: n = m(1 — U). Dieses Ergebnis setzt man in die
Gleichgewichtsbedingung rn = a(m — n) ein und erhilt: rm(1 — U) = a[m — m(1 = U)). Bei
der Auflosung dieser Gleichung nach o entfillt m und es ergibt sich: a = (r/U) —r.



Modell fiir eine Volkswirtschaft mit zwei Regionen, das aber auf eine endliche
Anzahl von Regionen ausgedehnt werden kann. In Region 1 sei der aus der
Beschéftigung erzielte Nutzen u durch das Einkommen w; und die Anstrengung
bei der Arbeit e[0,1] bestimmt. Der Nutzen jedes Beschéftigten 1afit sich als
Differenz von w; und e darstellen: u; = w; — e. Diese Nutzenfunktion impli-
ziert, dafl die Beschiftigten risikoneutral sind?, Der Arbeitseinsatz kann durch
“Shirking”, also durch verringerte Arbeitsintensitit, reduziert und so der Nutzen
erhéht werden, fiir den im Grenzfall u = w; gilt.

Shirking kann allerdings durch das Unternehmen entdeckt und der Beschaftigte
daraufhin entlassen werden. Die Wahrscheinlichkeit entdeckt zu werden sei 6. Der
erwartete Nutzen eines entlassenen Beschiftigten ist dann:

Euy = (w; — e)o(Uy) + b1 — a(Uy)]

Die Wahrscheinlichkeit a, einen neuen Arbeitsplatz zu finden ist eine Funktion
in Abhangigkeit von der lokalen Arbeitslosigkeit U. b ist das Einkommensniveau,
das durch die Arbeitslosenversicherung garantiert wird. Der Nutzen im Falle von
Arbeitslosigkeit ist somit u; = b.

Zentral fiir die Ableitung der spateren Ergebnisse ist ein monoton fallender
Verlauf der Funktion a(U), d.h. die Chance einer Wiederbeschiftigung sinkt
mit steigender Arbeitslosigkeit. Deshalb soll die von Blanchflower und Oswald
(1992) fiir diesen Zusammenhang gelieferte Begriindung hier skizziert werden.
Blanchflower und Oswald argumentieren, daB sich im langfristigen Gleichgewicht
die Entlassungen und Neueinstellungen in einer Region entsprechen miissen. Die
Entlassungen ergeben sich aus einer konstanten Quote von Unternehmenszusam-
menbriichen r, multipliziert mit der regionalen Beschiftigung n. Neueinstellun-
gen in der Region seien durch eine Funktion a[m — n] gekennzeichnet, mit m
als der erwerbsfahigen Bevolkerung. Im langfristigen Gleichgewicht gilt dann:
rn = a|[m — n). Die regionale Arbeitslosenquote 1afit sich als U = (m — n)/m
approximativ darstellen. Nach Auflosung dieser Bestimmungsgleichung nach n
und Einsetzen in die Gleichgewichtsbedingung, erhadlt man eine Funktion fiir a
in Abhangigkeit von U : «(U) = (r/U) — r, mit o/(U) = ~r/U? < 0 und
o'(U) = 2r/U® > 0. Die Wahrscheinlichkeit einer erfolgreichen Arbeitssu-
che ist damit eine monoton fallende konvexe Funktion in Abhangigkeit von der
Arbeitslosenquote®. '

“Wobei fiir eine erste Ableitung der Nutzenfunktion nach w, u,, > 0 und fiir die erste
Ableitung nach e, u, < 0 gilt. Risikoneutralitit liegt vor, da die zweiten Ableitungen der
Nutzenfunktion gleich Null sind.

51n keiner der Arbeiten von Blanchflower und Oswald wird dieser Schritt explizit vollzogen.
Er miifite sich aber wie folgt darstellen: Zunichst 16st man die Bestimmungsgleichung fiir
Arbeitslosigkeit U = (m — n)/m nach n auf: n = m(1 — U). Dieses Ergebnis setzt man in die
Gleichgewichtsbedingung rn = a(m — n) ein und erhélt: rm(1 ~ U) = afm - m(1 - U)]. Bei
der Auflésung dieser Gleichung nach a entfallt m und es ergibt sich: a = (r/U) - r.



Die zweite Region ist durch den Lohnsatz w; und Arbeitslosigkeit U, ge-
kennzeichnet. b und e sind hier identisch®. Dariiberhinaus ist Region 2 durch
bestimmte nicht-monetire Attraktivititen ¢ gekennzeichnet (man denke etwa an
Regionen mit guten Freizeitmdglichkeiten). Der Nutzen eines Beschéftigten ist
dort also uy; = wy — € + ¢, der eines Arbeitslosen u; = b+ ¢.

Die Nachfrage nach Arbeit wird durch regionsspezifische Schocks beeinflufit.
SchlieBlich wird die Moglichkeit der Wanderung zwischen beiden Regionen ein-
geraumt, allerdings nur zwischen den Perioden und nicht wihrend einer laufenden
Periode. Das Gleichgewicht dieses Effizienzlohnmodells ist dadurch gekennzeich-
net, daB der erwartete Nutzen einer Situation mit Shirking, dem erwarteten Nut-
zen einer Situation ohne Shirking entspricht. Dies ergibt sich aus der optimalen
Lohnsetzung der Unternehmen einerseits - sie miissen einen ausreichend hohen
Lohn zahlen, wenn sie Shirking verhindern wollen - und dem optimalen Verhalten
der Beschiftigten im Hinblick auf ihren Arbeitseinsatz andererseits.

Aus dieser Gleichgewichtsbedingung kann eine fiir beide Regionen gleiche kon-
vexe Lohnkurve mit fallender Steigung abgeleitet werden’:

ed
(1-6)[1-a(U)]

w=e+b+

Die Konvexitit von w ist Resultat der Konvexitit von a(U). Die zusétzliche
Attraktivitit der zweiten Region, spielt in der Lohngleichung keine Rolle, da sich
¢ herauskiirzt. Da aber ¢ sehr wohl in der Nutzenfunktion von Beschaftigten
(aber auch nicht Beschéftigten) eine Rolle spielt, folgt, daB die weniger attrak-
tive Region 1 durch einen héheren erwarteten Lohnsatz gekennzeichnet sein muf.
Beide Regionen miissen den Beschéiftigten dasselbe erwartete Nutzenniveau bie-
ten, da ansonsten der Wegzug samtlicher Beschaftigter aus der weniger attrakti-
ven Region erfolgen wiirde. Die Gleichgewichtssituation des Modells erzeugt also
eine Situation, in der Wanderungen nicht mehr stattfinden.

Die Regionen miissen sich dann offensichtlich durch eine unterschiedliche
Verteilung der Nachfrageschocks auszeichnen, verbunden mit unterschiedlichen
Lohn/Arbeitslosigkeits-Kombinationen. Im Falle identischer Nachfrageschocks
wire in beiden Regionen die gleiche Lohn/Arbeitslosigkeits-Kombination zu be-
obachten. Da aber Region 2 attraktiver ist, also nicht-monetire Vorteile bietet,
wiirde dies Wanderungen aus der ersten Region induzieren. In einem Gleichge-
wicht ohne Wanderungen muf also die Attraktivitit der zweiten Region durch
eine ungiinstigere Position auf der Lohn/Arbeitslosigkeits-Kurve ausgeglichen

_ fSBlanch.ﬂower }1nd stald (1992) analysieren auch den Fall unterschiedlicher Einkommens-
niveaus bel‘ Arbenltslom.gkei.t. Bei einer Analyse fiir Deutschland, wo die Einkommensersatz-
lexstdung bei Arbeitslosigkeit bundesweit einheitlich geregelt ist, kann davon aber abgesehen
werden.

" "Dies gilt allerdings nur, wenn das Niveau des Arbeitslosengeldes in beiden Regionen gleich
ist.



werden. Dies soll durch unterschiedliche Nachfrageschocks erreicht werden: “Re-
peated random shocks produce different points on the curve. To ensure a zero-
migration equilibrium, the intrinsically more attractive region 2 must be charac-
terized more often by points in the south-east portion of the wage curve, which
implies worse wage and unemployment combinations”. (Blanchflower und Os-
wald 1992, 8). Attraktive Regionen wiren danach eher im siid-6stlichen, weniger
attrative Regionen im nord-westlichen Teil des Lohnkurvendiagramms zu finden.

3 Stand der empirischen Forschung

Okonometrisch wird das Effizienzlohnmodell hiufig als ein Eingleichungsmodell
spezifiziert, das mit OLS geschitzt wird®:

.wJ' = f(U.hJ)

Das Lohnniveau in Region j ist eine Funktion der regionalen Arbeitslosenquote
und bestimmter regionaler Charakteristika j. Als Basismodell fiir die Schitzung
der Lohnkurve wird i.d.R. eine auf individuellen Einkommensdaten beruhende
Einkommensfunktion, z.B. vom Mincer-Typ, verwendet, um die individuenspezi-
fischen Bestimmungsfaktoren des Lohns, wie Qualifikation, Berufserfahrung und
Arbeitszeit zu kontrollieren.

Die genaue Spezifikation des monoton fallenden Zusammenhangs zwischen
Lohnhéhe und Arbeitslosigkeit kann aus der Theorie nicht abgeleitet werden.
Deshalb wird die individuelle Einkommensgleichung durch verschiedene ad-hoc
Spezifikationen der regionalen Arbeitslosenquote ergénzt, die den theoretisch
postulierten Zusammenhang zwischen Lohnhohe und Arbeitslosigkeit approxi-
mieren sollen®. Blanchflower und Oswald (1992, 1994), aber auch Groot et al.
(1992) testen unterschiedliche Spezifikationen und gelangen zu dem SchluB, daB
sich die quadratische (U,U?), die logarithmische (logU) und die log-kubische
(logU, (logU)3) Approximation als sinnvoll erweisen.

8Eine vollstindige Spezifikation des Modells enthilt noch zwei weitere Gleichungen. Eine
fir die Bestimmung der regionalen Arbeitslosigkeit und eine Bedingung die sicherstellt, daf
der erwartete Nutzen in allen Regionen gleich ist und die zero-migration Bedingung wieder-
gibt. Blanchflower und Oswald (1992, 13) zeigen aber, dafi man sich mit einer einfachen OLS-
Schidtzung der Lohngleichung immer auf der “sicheren Seite” befindet, da in diesem Fall der
Koeflizient der Arbeitslosenquote nach oben verzerrt geschitzt wird und es somit schwierig ist,
einen signifikanten negativen Koeffizienten zu beobachten.

Fiir die Schitzung der Lohnkurve werden also Informationen auf unterschiedlichem Aggre-
gationsniveau verwendet. Einerseits individuelle Daten, andererseits auf Regionsebene aggre-
gierte Arbeitslosenquoten. Dabei ergibt sich als ein 6konometrisches Problem, daB der Einflul
der Arbeitslosenquote auf die Einkommen iiberschitzt wird, da die Standardabweichung des
Parameters systematisch unterschitzt wird. Auf dieses Problem soll hier aber nicht weiter
eingegangen werden (vgl. dazu Moulton 1990).



Besondere Bedeutung kommt nach Blanchflower und Oswald der Kontrolle der
fixen regionsspezifischen Effekte j zu, deren Beriicksichtigung bei der Schitzung
sie als unerlafllich einstufen, da diese u.a. regionsspezfische Nachfragebedingun-
gen, die unterschiedliche Attraktivitat der Regionen sowie Unterschiede im Preis-
niveau kontrollieren. Letzteres ist von Bedeutung, da das Effizienzlohnmodell fiir
Realléhne formuliert ist, die jedoch empirisch nur sehr schwer zu beobachten
sind. Sind die genannten regionsspezifischen Eigenschaften iiber einen langeren
Zeitraum konstant, dann kann die Lohnkurve mit iber mehrere Jahre gepoolten
individuellen Einkommensdaten geschatzt -und so zumindest die fixen regions- -
spezifische Effekte durch Dummy-Variablen kontrolliert werden.

Die auf diesem Verfahren basierenden empirischen Arbeiten von Blanchflower
und Oswald (1990, 1992, 1994) oder Groot et al. (1992) filhren zu einer Bestiti-
gung des Lohnkurvenmodells. Die im internationalen Vergleich geschitzten Ela-
stizititen des Lohnes beziiglich der Arbeitslosigkeit sind sich iiberraschend &hn-
lich und liegen im Durschnitt bei -0.1, was bedeutet, da8 eine Verdoppelung der
Arbeitslosigkeit, die Lohnsitze um 10% senkt.

Fiir die westdeutschen Bundeslinder wurden Analysen zur Lohnkurve von
Gerlach und Wagner (1994) und Wagner (1994a, b) vorgelegt. Sie verwenden ge-
poolte Querschnittdaten abhingig beschéftigter Manner, wobei sie Beamte und
Beschiftigte im offentlichen Dienst ausschlieBen, da deren Entlohnung bundes-
weit einheitlich geregelt ist und keinen Spielraum fiir eine “innerbetriebliche”
Lohnbildung 1a8t.

Fiir den Zeitraum 1979/1985 (Datenbasis ist eine Umfrage des Bundesinstuts
fiir Berufsbildung und des IAB) kénnen Gerlach und Wagner (1994) bestatigen,
daf} es eine monoton fallende, nicht linerare Lohnkurve auch in Deutschland gibt.
Unter Beriicksichtigung fixer Effekte ermitteln sie eine Elastizitat des Lohnsatzes
beziiglich der Arbeitslosigkeit von -0.13, ein Ergebnis, das denen von Blanchflower
und Oswald (1992) fiir viele andere Lander ermittelten, sehr ahnlich ist.

Fiir den Zeitraum von 1984 bis 1990 schitzen Gerlach und Wagner (1994) die
Lohnkurve mit Daten des Sozio-oekonomischen Panels, ohne jedoch den Lings-
schnittcharakter dieses Datensatzes zu nutzen. Dabei kénnen sie die Ergebnisse
ihrer Schitzung mit den IAB-Daten jedoch nicht bestdtigen. Bei Beriicksichti-
gung fixer Regionaleffekte ist keine der Spezifikationen auf dem iiblichen Niveau
signifikant. Die gefundenen Unterschiede fithren Gerlach und Wagner (1994)
auf die verinderte Situation auf dem Arbeitsmarkt zuriick: “Wahrend in Zeiten
einer geringen Arbeitslosigkeit zu Anfang der achtziger Jahre Firmen in Regio-
nen mit einer verglichen zum nationalen Niveau noch geringen Arbeitslosenquote
Effizienzléhne zahlten, brauchten angesichts des hohen Arbeitslosigkeitsniveaus
Firmen dies in der zweiten Halfte der achtziger Jahre auch in Bundeslindern mit
einer verglichen zum nationalen Niveau geringen Arbeitslosenquote nicht zu tun.”
(Gerlach und Wagner 1994, 11).

Wagner (1994b) schitzt Lohnkurven fiir 1979 bis 1990 auf Basis von Beschiftig-
tendaten niedersachsischer Industriebetriebe. Diese Daten verkniipft er mit der
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Arbeitslosenquote der niedersachsischen Raumordnungsregionen. Wagner (1994b)
kann weder fiir den gesamten Zeitraum, noch fiir Teilzeitrdume einen monoton
fallenden nicht-linearen Zusammenhang zwischen Lohnhéhe und Arbeitslosigkeit
nachweisen.

4 Der Datensatz

Die in diesem Beitrag prasentierten Ergebnisse beruhen auf Daten des SOEP
1985, 1989 und 1993 (vgl. zum SOEP Projektgruppe Panel 1995). Diese Aus-
wahl ist durch die Verfiigbarkeit von Arbeitslosenquoten fiir Raumordungsregio-
nen bestimmt. Regionale Indikatoren werden von der Bundesanstalt fiir Lan-
deskunde und Raumordnung (BfLR) in unregelmiBigen Abstinden fiir die 75
Raumordungsregionen der alten Bundeslinder zur Verfiigung gestellt!®. Raum-
ordnungsregionen bilden das in Oberzentren gegliederte Standortsystem der Bun-
desrepublik sowie die dazugehorigen Einzugsbereiche ab (vgl. BfLR 1995) und
stellen somit auch eine sinnvolle Abgrenzung regionaler Arbeitsmarkte dar. Fiir
unsere Analyse konnten wir auf originire Arbeitslosenquoten fiir die Jahre 1989
und 1993 zuriickgreifen. Da regionale Angaben zur Enwicklung der Arbeitslosig-
keit von 1985 bis 1989 vorliegen, war auch eine Berechung der Arbeitslosenquote
fiir 1985 moglich. Die Arbeitslosenquoten fiir diese Jahre wurden mit dem aus
dem SOEP gewonnenen Individualdatensatz verkniipft.

Der Individualdatensatz enthalt ausschlieBlich Manner, die in mindestens zwei
der drei analysierten Jahre in der Privatwirtschaft als Arbeiter oder Angestellte
vollzeitbeschdftigt waren. Beschéiftigte im 6ffentlichen Dienst werden aus den
erwahnten Griinden von der Analyse ausgeschlossen. Das analysierte Einkom-
men ist das logarithmierte monatliche Bruttoerwerbseinkommen. Die individu-
ellen lohnbestimmenden Faktoren werden durch eine Einkommensgleichung vom
Mincer-Typ kontrolliert, wobei im einzelnen die folgenden Merkmale verwendet
werden: Die Ausbildungsdauver in Jahren, die Jahre der Berufserfahrung, die
Dauer der Betriebszugehorigkeit, die logarithmierte wochentliche Arbeitszeit, die
berufliche Stellung, sowie sechs Dummy-Variable die die Zugehdrigkeit zu be-
stimmten Wirtschaftszweigen erfassen und zwei Dummy-Variable fir 1989 und
1993, um zeitliche Einfliisse zu kontrollieren. Eine vollstindige Ubersicht {iber
alle verwendeten Merkmale zeigt Tabelle 1.

108eit kurzem sind solche Daten auch fiir die 22 Raumordungsregionen der neuen Bun-
desldnder verfiigbar.



5 Ergebnisse der semi-parametrischen Modell-
spezifikation

Aus dem theoretischen Modell von Blanchflower und Oswald geht nicht hervor,
wie die monoton fallende Lohnkurve 6konometrisch spezifiziert werden soll. Die-
ses Problem wurde bereits diskutiert. Bevor wir Regressionsmodelle mit einer
festgelegten Spezifikation des Zusammenhangs schitzen, soll deshalb mit einer
semi-parametrischen Methode untersucht werden, wie sich der Zusammenhang
zwischen Lohnhéhe und Arbeitslosigkeit in den von uns verwendeten Daten dar-
stellt.

Wir benutzen dazu verallgemeinerte additive Modelle, wie sie etwa bei Hastie
und Tibshirani (1990) oder Green und Silverman (1994) beschrieben werden. Da-
nach kann der bedingte Erwartungswert der abhéngigen GréBe Y bei gegebenem
Kovariatenset X, U durch

EY | X,U=u)=X'8+g(x)

beschrieben werden, wobei g eine hinreichend glatte Funktion in u ist und
X' eine lineare Funktion in den ibrigen Kovariaten X ist.

U ist hier die regionale Arbeitslosenrate und das Kovariatenset X ist durch
die Gbrigen Merkmale des Humankapitalansatzes gegeben. Die Funktion g ist in
dem semiparametrischen Ansatz nicht spezifiziert. Es wird lediglich gefordert,
dafl g glatt ist in dem Sinne, daB g zweimal stetig differenzierbar ist und

[ wyau

erklart ist. Dieses Integral mifit die Summation der quadrierten Kriimmung tiber
den Definitionsbereich von U. Es bestraft damit Funktionen, die stark iiber den
Definitionsbereich von U oszillieren. Die Modellschatzung erfolgt dann auf Basis
der Maximierung einer um [(g"(u))?du erweiterten Likelihoodfunktion:

~

16,9) = 1(8,9) - 32 [ (¢"(w)Pau

Hierbei ist (8, g) die iibliche Loglikelihoodfunktion in den Modellparametern
B und g und ) ist ein zu spezifizierender Glattungsparameter.

Es 1aBt sich zeigen (vgl. Green und Silverman 1994, S. 105), daB sich dieses
Maximierungsproblem auf ein Problem in endlich vielen Parametern reduzieren
1a8t. Hierbei ist g(u) bis auf die Werte g; = g(u;) festgelegt. Hierbei sind die
u; die beobachteten Werte der Kovariaten U. Der Funktionsverlauf von g(u) ist
dann durch einen natiirlichen kubischen Spline durch die Punkte g; gegeben.
Hierbei ist ein kubischer Spline eine zweimal stetig differenzierbare Funktion, die



zwischen den Punkten g; durch jeweils ein Polynom 3. Grades gegeben ist (vgl.
Green und Silverman 1994, S. 11).

Fir die Schitzung dieses Modells haben wir das Programmpaket GAMFIT
(Generalized Additive Model Fitting) von Hastie und Tibshirani benutzt. Die
Spezifikation des parametrischen Modellteils stimmt mit der des spater vorge-
stellten Pooled-Modells ohne Regional-Dummies in Tabelle 2 iiberein. Weiterhin
wurde fiir die Abweichungen von Y vom bedingten Erwartungswert E(Y | X, U)
die Normalverteilung unterstellt.

Die Abbildungen 1, 2 und 3 zeigen die geschitzten Punkte!! §; fiir drei un-
terschiedliche Werte'? des Glattungsparameters A. Zusitzlich sind in den Abbil-
dungen 1 und 2 noch die geschitzten 95 Prozent Konfidenzintervalle fiir g(u;)
angegeben'®. Die Abweichungen von der gestrichelten horizontalen Linie sind
als prozentuale Abweichungen des Bruttolohns vom Stichprobendurchschnitt bei
gegebener Arbeitslosenquote zu interpretieren.

Die Abbildung 1 zeigt, daB man bei starker Glattung (Die Anzahl der verall-
gemeinerten Freiheitsgrade fiir g ist 2) einen nahezu perfekten quadratischen Ein-
fluBl der regionalen Arbeitslosenquote auf den logarithmierten Bruttolohn erhalt.
Mit abnehmender Glittung in Abbildung 2 (Anzahl der veraligemeinerten Frei-
heitsgrade: 8) und Abbildung 3 (Anzahl der veraligemeinerten Freiheitsgrade:
45) zeigt sich jedoch, daB es auch deutliche Abweichungen von einem einfachen
quadrierten Zusammenhang zwischen den logarithmierten Bruttolohnen und der
Arbeitslosenquote gibt.

Die hier nicht wiedergegebenen geschitzten Koeffizienten fiir den linearen
Teil des Modells unterscheiden sich nur unwesentlich fiir die unterschiedlichen
Glattungsparameter’. Weiterhin bleibt die Gestalt des geschitzten Einflusses
der Arbeitslosenquote stabil, wenn man fiir die Merkmale Berufserfahrung und
Betriebszugehérigkeitsdauer statt der quadratischen Modellvorgabe ebenfalls ei-
nen kubischen Spline benutzt (Die Anzahl der fiir diese Merkmale benutzten
Freiheitsgrade war jeweils 2).

Die Wahl des optimalen Glattungsparameters soll hier nicht diskutiert werden??,
jedoch ist unmittelbar evident, daB:

a) die giinstigste parametrische Spezifikation ein quadratischer Ansatz in der
Arbeitslosenquote ist.

UPiir die Abbildung 3 wurde aus Griinden der Ubersichtlichkeit auf die Wiedergabe der
Konfidenzintervalle verzichtet.

12In Abbildung 2 wird die geschatzte Splinefunktion g(u) wiedergegeben.

13Das Programmpaket GAMFIT steuert die Wahl des Glittungsparameters ) iiber veralige-
meinerte Freiheitsgrade fiir die Storterme, vgl. Green und Silverman 1994, S. 37.

14Da die geschatzten Koeffizienten nur unwesentlich bei verschiedenen Glattungsparametern
variieren, stimmen sie gut mit den Schatzwerten bei der parametrischen Modellspezifikation in
Tabelle 2, Spalte 1 iiberein.

15Nach dem verallgemeinerten Kreuzvalidierungskriterium von Hastie und Tibshirani 1990,
S. 159 ist die in Abbildung 2 wiedergegebene Schitzung optimal.
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b) kein monoton fallender Zusammenhang zwischen der Arbeitslosenquote und
dem Erwerbseinkommen erwartet werden kann.

6 Schitzung der Lohngleichung mit gepoolten
Individualdaten

Wie die Ergebnisse der semi-parametrischen Analyse gezeigt haben, 188t sich ein
nicht-linearer Zusammenhang zwischen Lohnhéhe und Arbeitslosigkeit am ehe-
sten durch die Arbeitslosenquote und deren Quadrat approximieren. Auch wenn
dies den bisherigen internationalen und nationalen empirischen Studien wider-
spricht, in denen sich die Spezifikation mit In(U) und In®(U) grofer Beliebtheit
erfreut, benutzen wir gestiitzt auf die Ergebnisse des vorherigen Abschnitts in
den folgenden parametrischen Modellen ausschlieBlich die Arbeitslosenquote und
deren Quadrat.

Zunichst wird, wie in der Literatur iiblich, ein OLS-Modell mit iber die Zeit-
punkte 1985, 1989 und 1993 gepoolten individuellen Einkommensdaten geschétzt:

Yiio=In(Wip) = Bor+ Xi B+ Uit + 'rzU,?,, + €it

Y;, ist das logarithmierte monatliche Bruttoarbeitseinkommen. X enthélt die
iibrigen lohnbestimmenden Faktoren. Der Index i symbolisiert Personen, der In-
dex t die Zeitpunkte. Im Pooled-Modell wird die Korrelation der ¢;; iber die Zeit
ignoriert. Die Ergebnisse dieses Modells zeigt die erste Spalte von Tabelle 2. Die
geschitzte Humankapitalrendite liegt mit 6,7% je zusitzlichem Ausbildungsjahr
im iiblichen Rahmen. Das gleiche gilt fiir die Berufserfahrung und deren Qua-
drat. Der Lohnzuwachs fiir jedes zusdtzliche Jahr der Betriebszugehorigkeit ist
mit einem halben Prozent eher gering, gleichwohl ist auch dieses Ergebnis nicht
iiberraschend. Fiir drei der fiinf in das Modell aufgenommenen Branchen, ergeben
sich signifikante Lohndifferenzen zur Referenzgruppe der in der Chemieindustrie
Beschiftigten.

Das Modell zeigt einen deutlich signifikanten Zusammenhang zwischen der
Lohnhéhe und der Arbeitslosenquote. Gleichwohl ist die Richtung des Zusam-
menhangs nicht eindeutig, vielmehr zeigt sich wie in der semi-parametrischen
Analyse ein parabelformiger Verlauf.!® Abbildung 4 zeigt, daB der von Blanch-
flower und Oswald postulierte monoton fallende Zusammenhang nur fiir Arbeits-
losenquoten bis 8% gelten (die exakte Nullstelle dieser Funktion liegt bei 8,3),
danach kehrt sich der Zusammenhang zwischen Lohnhéhe und Arbeitslosigkeit
um.
Im negativen Steigungsbereich der Funktion ist der Effekt steigender Arbeits-
losigkeit auf den Lohn allerdings nicht sehr hoch (die Elastizititen des Lohnes

18Dieses Ergebnis erhilt man ibrigens auch bei der Modellspezifikation mit In(U) und
(In(U))3.
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beziiglich der Arbeitslosigkeit konnen aus Tabelle 3 entnommen werden). Eine
Verdoppelung der Arbeitslosenquote von 4 auf 8% wiirde nach diesem Modell
zu einer durchschnittlichen Lohnsenkung von 4% fithren. Dieser Befund stiitzt
also das Lohnkurvenmodell von Blanchflower und Oswald. Nicht erkliren lafit
sich mit diesem Modell allerdings der Befund eines positiven Zusammenhangs
zwischen Arbeitslosigkeit und Lohnhohe, wenn die Arbeitslosenquote 8% iiber-
steigt. Dieser positive Zusammenhang steht vielmehr im Einklang mit den schon
angesprochenen Modellen auf Basis der Theorie der kompensierenden Lohndiffe-
rentiale, die gleichwohl auch nicht den gesamten parabelférmigen Verlauf erklaren
kénnen. Auch die traditionelle neoklassische Theorie legt einen positiven Zusam-
menhang zwischen Lohnh6he und Arbeitslosigkeit nahe. Jedoch besteht hier
der kausale Zusammenhang nicht zwischen Arbeitslosigkeit und LohnhGhe, wie
von Blanchflower und Oswald postuliert, sondern die Wirkungsrichtung ist genau
umgekehrt: Steigende Lohne verringern die Nachfrage nach Arbeit und fithren
so zu steigender Arbeitslosigkeit. Bevor weiter iiber diesen Befund spekuliert
wird, sollte man sich aber vor Augen halten, daB die Arbeitslosenquote in diesem
Eingleichungsmodell auch unbeobachtete Einfliisse regionsspezifischer Besonder-
heiten widerspiegeln kann.!? 18

Im néchsten Schritt wird das Pooled-Regression-Modell deshalb um Dummy-
Variablen fiir die einzelnen Regionen erganzt, die iiber die Zeit unveranderliche
regionale Merkmale kontrollieren sollen. Im Idealfall sollten dazu fiir jede der 75
Raumordungsregionen eine Dummy-Variable in das Modell aufgenommen wer-
den. In der Praxis erweist sich dieses Verfahren allerdings als nicht sehr robust,
da einige Raumordungsregionen nur sehr schwach besetzt sind. In unserem Fall
war eine Schitzung mit 75 Dummy-Variablen nicht durchfithrbar; wir mufiten
uns auf 65 Variable beschrianken. Die Ergebnisse dieser Schitzung finden sich in
der zweiten Spalte von Tabelle 2. Die Beriicksichtigung von Dummy-Variablen
fir Raumordungsregionen fithrt dazu, daB der Einflul der Arbeitslosenquote auf
die Lohnhohe voéllig verschwindet. Beide Koeffizienten nehmen fast den Wert
Null an. Der Vollstandigkeit halber ist der Effekt in Abbildung 4 wiedergegeben.

Allerdings ist der UmkehrschluB, dafl nimlich nur die unbeobachteten Regres-
sionsmerkmale einen Einflu auf die Lohnbildung haben, ebenfalls nicht véllig
stichhaltig. Da in diesem Modell nur die Abweichungen von den regionsspezi-
fischen Mittelwerten analysiert werden, wird man bei geringen intraregionalen
(d.h. zeitlichen) Schwankungen der Arbeitslosenrate die moglicherweise hohen
interregionalen Effekte der Arbeitslosenrate nicht erkennen.

17Die Annahme, daf unbeobachtete regionsspezifische Merkmale mit der Arbeitslosenrate
korrelieren, bedeutet eine Verletzung der Modellannahmen des Pooled Modells.

18] etztendlich 148t sich die Bestimmung eines Kausaleflekts nicht im Rahmen eines Einglei-
chungsmodells entscheiden. Dies wire erst im Rahmen eines Mehrgleichungsmodells behandel-
bar. Die notwendigen Annahmen zur Identifkiation eines derartigen Modells wiren allerdings

kritisch zu hinterfragen.
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7 Die Kontrolle regionaler Effekte durch ein
verallgemeinertes Varianzkomponentenmo-
dell

Dies wirft die Frage auf, ob nicht noch weitere Moglichkeiten bestehen, nicht
beobachtete regionsspezifische Einfliisse zu kontrollieren. Eine Moglichkeit be-
steht darin, die in individuellen Paneldaten enthaltene Information in einem ver-
allgemeinerten Varianzkomponenten-Modell (GEC) zu nutzen. In der Einkom- -
mensanalyse werden Paneldaten im allgemeinen genutzt, um die unbeobachtete
Heterogenitdt der Personen mit einer Varianzkomponente zu identifizieren. Wir
fihren in unserem Modell zusitzlich eine regionspezifische Varianzkomponente
ein, um tatsichlich auf die Regionen zuriickgehende Unterschiede identizifzieren
zu kénnen. Das Modell hat dann die folgende Form:

Yiri= Pos+ X.-',,,tﬁx + €yt

mit i als Personenindex, r als Index fiir die Region und t als Zeitindex. Der
Storterm wird in folgende Varianzkomponenten zerlegt:

€irt = 6( + 61',1' + 6i,r,t

Die durch §;, reprasentierte Varianzkomponente mifit die Interaktionseffekte
der Arbeitnehmer mit der Region. Dies sind also diejenigen Einkommensschwan-
kungen, die durch Regionswechsel der Arbeitnehmer entstehen. Um §;, identi-
fizieren zu k6énnen, miissen natiirlich Regionswechsel von Arbeitnehmern in der
Stichprobe beobachtet werden. Mit zunehmender Dauer des SOEP wird das
Auftreten derartiger Regionswechsel immer wahrscheinlicher.

Unter dem Modellaspekt wire die Aufnahme einer reinen Regionskomponente
é, mit

€irt = 6:' + 61 + 51',1 + 6;',7'.’!

wiinschenswert. Da fiir jede Region auch Beobachtungen von mehreren Arbeit-
nehmern in der Stichprobe sind, ist eine derartige Komponente auch identifiziert.
Allerdings haben die dabei auftretenden Kovarianzmatrizen keine blockdiagonale
Struktur, so daB bei einem derartigen Modell die im folgenden benutzten Resul-
tate nicht mehr benutzt werden konnen.

Wir machen im folgenden die Annahme, daff die 3 Varianzkomponenten un-
abhingig normalverteilt sind:

6:' ~ N(O) U?)
§ir ~ N(0,0%)
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irt~ N(0,0%)

Damit hat die Kovarianzmatrix ¥; der Storterme einer Person i die folgende
blockdiagonale Gestalt:

[

! .o .
€, = (Erty-e o, e,-,,,,n‘_’!) n;, = Anzahl Beob. von Pers. i in Region r
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Die blockdiagonale Struktur der Gesamtmatrix aller Stérterme ermdéglicht de-
ren explizte Inversion. Unter Zuhilfenahme eines allgemeinen Resultats von Sa-
kalauskas (1993) erhdlt man fiir den Likelihoodbetrag einer Person:

—2InL; = mln(27)+ In(det(Z;)) + e X7 le;
= min(2r)+ In[( T] nir(ok + o}/nis)eB)™")
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wobei m; = Anzahl aller Beobachtungen fiir Person i und:
Cirt = }/i,r,t - IBO,t - X:,r,tﬁX

1
€ire = E €irt
nir

t

1 1
€iee 1 2 2 1,7,0
Er —r——an+a§./n.‘,' ; on -+ UT/ni,r

e Fiir Personen mit nur einer Region hiangt InL; nur iiber 07+ 0% von o7 und
0% ab.

o Fiir Personen mit nur einer Beobachtung pro Region hingt InL; nur iber
0% + 0% von 0% und o ab.

Fiir die folgenden Schatzungen (Spalte 4 in Tabelle 2) wurde die ML-Lésung
ermittelt. Als Startwert fiir die iterative Bestimmung dieser Losung wurden die
Ergebnisse fiir das Standard Varianzkomponenten Modell mit or = 0 benutzt.
Auch fiir dieses Standardmodell wurde die ML Lésung bestimmt. Diese Werte
sind in Spalte 3 von Tabelle 1 ausgewiesen.

Im Regelfall sollten die Regionen, auf deren Basis die Arbeitslosenquoten in
das Modell eingehen und die Regionen, die die Varianzkomponente identifizie-
ren, identisch sein. Dies wiirde erfordern, dafl man eine ausreichende Zahl von
Personen hat, die im betrachteten Zeitraum mindestens einmal die Raumordungs-
region gewechselt haben. In dem hier verwendeten Sample trifftt das allerdings
nur auf 22 Personen zu und diese Fallzahl ist fiir die Identifzierung von é;, si-
cherlich nicht ausreichend. Fiir die hier prisentierte Analyse verwenden wir fiir
Regionswechsel deshalb nicht die Raumordungsregionen, sondern die Kreise bzw.
kreisfreien Stidte. Die Kreiskennziffer des Wohnorts ist fiir jede Person in jedem
Jahr bekannt. Anhand der Verdnderungen kénnen Regionswechseler identifiziert
werden'®. Tabelle 4 gibt einen Uberblick zu den in dem hier verwendeten Sample
auftretenden Mustern von Regionswechseln.

Die Tabelle 4 zeigt, dal 94.2% der Stichprobenmitglieder an den drei Refe-
renzjahren stets innerhalb desselben Kreises wohnen. Diese Quote ist fiir einen
Zeitraum von fast 10 Jahren relativ hoch und auf jeden Fall gréfer als es die
durchschnittliche jahrliche Umzugsrate von 5% aller Haushalte erwarten laBt.
Dies erklart sich zum einen dadurch, daB das Gros der Umziige die Kreisgrenzen
nicht iiberschreitet. Zum anderen werden bestimmte Regionswechseler systema-
tisch nicht erfaBt, weil die betreffenden Arbeitnehmer vor dem Wechsel entweder
noch nicht voll erwerbstatig waren oder weil sie nach dem Wechsel nicht mehr
erwerbstitig sind. Auch die Panelmortalitat, bei der verstirkt Personen mit

15 Aus Datenschutzgriinden sind diese Informationen jedoch nicht allgemein zugénglich und
kénnen nur am DIW genutzt werden.
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Umziigen die Stichprobe verlassen (Rendtel 1994, Kapitel 8), kann zu diesem
geringen Anteil von beobachteten Regionalwechseln beigetragen haben.

Zunichst wollen wir die Ergebnisse eines einfachen Varianzkomponenten-Mo-
dells diskutieren, in dem nur eine individuenspezifische Stérgrofie beriicksichtigt
wird (EC-Modell in Spalte 3 von Tabelle 1). In der Literatur iiber Lohnkur-
venschitzung ist diese Modellvariante bislang noch nicht zu finden. Im Vergleich
mit dem einfachen Pooled-Regression-Modell geht der Einflufl der Arbeitslosig-
keitsrate auf die Lohnhéhe deutlich zuriick. Der Koeffizient der Arbeitslosenquote
steigt von -0.05 auf -0.019 und der Koeffizient des quadrierten Terms sinkt von
0.003 auf 0.001. Beide Koeffizienten sind zudem nur noch auf einem sehr niedri-
gen Niveau signifikant. Abbildung 4 zeigt, daB auch diese Lohnkurve einen para-
belférmigen Verlauf hat, allerdings liegt die Nullstelle der Funktion nicht bei einer
Arbeitslosenquote von 8.3, wie im Pooled-Modell, sondern bei 9.5. Die geschitz-
ten Einkommenseffekte sind in diesem Modell deutlich geringer (die Elastizititen
sind Tabelle 3 zu entnehmen). Eine Verdoppelung der Arbeitslosenquote von 4
auf 8% fiihrt zu einem geschitzten Einkommensriickgang von etwa 2%.

Festgehalten werden sollte schon an dieser Stelle, daB sich der Zusammenhang
zwischen Lohnhohe und Arbeitslosigkeit schon dann wesentlich abschwicht, wenn
statt eines Pooled-Regression-Modells ein einfaches Varianzkomponenten-Modell
genutzt wird, das die inviduelle unbeobachtete Heterogenitat der Beschiftigten
kontrolliert. Es sei aber daran erinnert, daB fiir das Gros der Stichprobe die
Region iiber die Zeit konstant ist und daf folglich im EC Modell die Varianzkom-
ponente 6; den EinfluB aller zeitlich konstanten personenbezogenen Merkmale
auf den Lohn mifit, also auch den EinfluB der Region. Aus diesem Grund ist die
in Abbildung 4 dokumentierte Zwischenstellung des EC Modells zwischen dem
Pooled Modell mit Regional Dummies durchaus plausibel.

In der 4. Spalte von Tabelle 1 sind schlieflich die Ergebnisse des GEC-Modells
wiedergegeben, in dem mittels einer spezifischen Varianzkomponte Interaktionen
von Personen und Regionen kontrolliert werden. Die Schatzwerte fiir die Parame-
ter stimmen im wesentlichen mit denen des EC-Modells iiberein. Die Tatsache,
daB keine gréfleren Abweichungen zum EC-Modell auftreten, diirfte vor allem an
der doch sehr geringen Anzahl von Regionswechselern liegen. Insbesondere sind
die geschédtzten Parameter der Arbeitslosenquote und deren Quadrat in beiden
Modellen identisch.

Angesichts des geringen geschitzten Effekts der regionalen Arbeitslosenquote
und seiner niedrigen Signifikanz konnte man zu dem Schluf kommen, daBl Re-
gionalmerkmale in Deutschland einen vernachlissigbaren EinfluB auf die Lohn-
bildung haben. Ein derartiger SchluB wiirde auch durch den den theoretischen
Vorhersagen widersprechenden nicht monotonen Einflul der Arbeitslosenrate auf
den Lohn nahegelegt.

Trotzdem ist ein derartiger SchluB ungerechtfertigt. Im unteren Teil von
Tabelle 2 sind die geschédtzten Varianzen des GEC Modells aufgelistet. Hier-
bei ist auch die Varianzkomponente 0% signifikant von 0 verschieden. Aussa-
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gekraftiger als die Varianzen sind allerdings die geschitzten Standardabweichun-
gen 67 = 0.15, 67 = 0.21 und 6g = 0.09. Das GEC Modell postuliert damit
sehr wohl die Existenz von Regionaleffekten in einer durchaus bemerkenswerten
GroBe. Allerdings erscheint nach den von uns prisentierten Ergebnissen die re-
gionale Arbeitslosenrate ein ungeeigneter Indikator fiir diese Lohneffekte zu sein.

Insgesamt stehen die von uns prisentierten Resultate unter einigen Vorbehal-

ten:

a) Es wire wiinschenswert, daf die Regionalindikatoren fiir Arbeitslosigkeit
und Regionalwechsel identisch sind.

b) Aufgrund der geringen Fallzahl der Regionalwechseler sind die Schatzungen
fir 0 und 0% hoch miteinander korreliert (r=-0.85).

Beide Einwinde wiirden fiir einen Datensatz mit deutlich héherer Fallzahl als
beim SOEP — beispielsweise die Beschiftigtenstatistik?® — nicht gelten und es
ware daher sinnvoll, das hier vorgestellte Modell mit einem derartigen Datensatz
zu schatzen.

Der dritte Einwand ist methodischer Natur. Es ist wiinschenswert, das GEC
Modell um eine reine Regionalkomponente é, zu erweitern. In diesem Fall sind al-
lerdings die Storterme unterschiedlicher Personen nicht mehr unabhangig. Schlim-
mer noch: Die Zeitpunkte, fiir die verschiedene Personen iiber die Komponente §,
miteinander verkniipft sind, dndert sich von Zeitpunkt zu Zeitpunkt. Trotzdem
haben die auftretenden Kovarianzmatrizen noch eine verhéltnismiflig einfache
Struktur, so dafl deren algebraische Invertierung nicht aussichtslos erscheint.

20Voraussetzung ist freilich, daB die Beschiftigtenstatistik regionalisierbar ist und als Panel
ausgewertet wird.
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8 Tabellen und Abbildungen

Tabelle 1: Mittelwerte und Standardabweichungen (in Klammern) der
verwendeten Merkmale.

1985 1989 1993
Ausbildung in Jahren 11.292 | 11.350 | 11.458
(1.991) | (2.111) | (2.200)
Berufserfahrung in Jahren 21.041 | 22.999 | 24.927
(10.352) | (11.122) | (10.279)
Berufszugehérigkeit in Jahren || 9.615 10.586 | 11.848
: (7.774) | (8.480) | (8.521)
Arbeitszeit Std./Woche 43.813 | 43.782 | 43.241
(9.695) | (7.944) | (7.850)
Arbeiter (Dummy) 0.575 0.550 0.541
Branchen (Dummies):
-KFZ, Eisen, Stahl 0.272 0.287 0.281
-Nahrung, Textil, Holz 0.186 0.210 0.221
-Baugewerbe 0.121 0.117 0.118
-Handel 0.030 0.032 0.039
-Sonstige Dienstleistungen 0.102 0.111 0.104
Arbeitslosenquote in % 7.032 7.199 8.219
(2.319) | (2.574) | (2.143)
Beobachtungen 896 1088 847
Quelle: SOEP
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Tabelle 2: Lohnhéhe und Arbeitslosigkeit, Ergebnisse der Regressions-
analysen 1985 bis 1993 (Standardabweichungen in Klammern).

Variable Pooled- | Pooled- Error GEC
Model | Model mit | Component
65 Reg.-
Dummies
Konstante 6.782 6.586 6.736 6.746
(72.877) | (49.946) (76.810) (76.896)
1989 0.128 0.132 0.134 0.135
(10.620) | (11.101) (17.824) (17.925)
1993 0.322 0.322 0.333 0.333
(24.472) | (20.282) (34.112) (34.107)
Ausbildung in Jahren 0.067 0.065 0.076 0.076
(23.655) | (22.924) | (19.465) | (19.447)
Berufserfahrung 0.029 0.028 0.033 0.033
(12.476) | (12.055) (14.763) (14.659)
Berufserfahrung?/100 -0.049 -0.048 -0.055 -0.054
(-10.346) | (-10.011) (-12.071) | (-11.966)
Betriebszugehorigkeit 0.005 0.004 0.003 0.003
(2.448) | (2.111) (1.711) | (1.616)
Betriebszugehorigkeit?/100 || -0.005 -0.002 -0.004 -0.004
(-0.741) | (-0.260) (-0.577) (-0.519)
In (Arbeitszeit) 0.129 0.129 0.060 0.059
(7.190) (7.286) (4.489) (4.409)
Arbeiter -0.227 -0.219 -0.148 -0.149
(-18.723) | (-18.149) | (-11.116) | (-11.208)
Branchen (Ref. Chemie)
-KFZ, Eisen, Stahl 0.026 0.016 0.003 0.002
(1.865) (1.116) (0.247) (0.215)
-Nahrung, Textil, Holz -0.005 0.001 0.010 0.011
(-0.308) (0.052) (0.803) (0.815)
-Baugewerbe -0.013 -0.017 -0.021 -0.020
(-0.708) | (-0.958) (-1.191) (-1.163)
-Handel -0.151 -0.138 -0.042 -0.043
(-5.153) | (-4.765) (-1.834) (-1.877)
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Tabelle 2: Fortsetzung

Variable Pooled- | Pooled- Error GEC
Model | Model mit | Component
65 Reg.-
Dummies
-Sonstige Dienstleistungen || -0.031 -0.029 -0.024 -0.024
(-1.690) [ (-1.590) (-1.332) (-1.294)
Arbeitslose in % -0.050 -0.002 -0.019 -0.019
(-3.864) | (-0.070) (-1.569) (-1.560)
(Arbeitslose in %)x x 2 0.003 0.000 0.001 0.001
(3.927) (0.150) (1.660) (1.570)
o? 0.070 - - -
ok - 0.023 0.023
- - (28.653) | (28.115)
o? - - 0.050 0.043
- - (19.153) (8.504)
o4 - - - 0.008
- - - (1.736)

Anzahl der Beobachtungen: n = 2831
Quelle: SOEP 1985, 1989, 1993.
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Tabelle 3: Elastizititen des Lohnes beziiglich der Arbeitslosigkeit.

Arbeitslosenquote Elastizitat
in Prozent Pooled-Model EC/GEC-Model
ohne Reg. Dummies
4 -0.013 -0.0053
5 -0.012 -0.0054
6 -0.010 -0.0051
7 -0.007 -0.0043
8 -0.002 -0.0029
9 0.004 -0.0011
10 0.012 -0.0012
11 0.021 0.004
12 0.032 0.0073
13 0.044 0.011
14 0.057 0.015

Tabelle 4: Hiufigkeit von Regionswechseln (Wechsel der Kreiskennzif-
fer) in der Stichprobe.

Anzahl der Beobachtungen | Haufigkeit | Anteil
in
1.Region | 2.Region | 3.Region
2 - - 504 43.4
3 - - 589 50.8
1 1 - 27 2.3
1 2 - 18 1.6
2 1 - 17 1.5
1 1 1 5 0.4
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Abbildung 1: Geschétzter Einflufl der regionalen Arbeitslosenrate auf
das logarithmierte Einkommen von Minnern (Vollzeiterwerbstitige
Mainner ochne Beamte und Angestellte im éffentlichen Dienst). Schitz-
ergebnisse fiir ein semi-parametrisches Regressionsmodell. Lineare Ko-
effizienten wie in Tabelle 2, Spalte 1. Glittungsparameter: 2 Freiheitsgrade
fir die Residuen (starke Glattung). Darstellung: 95% Konfidenzintervalle um die
geschitzten Werte g(u;).
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Abbildung 2: Geschitzter Einflul der regionalen Arbeitslosenrate auf
das logarithmierte Einkommen von Minnern (Vollzeiterwerbstétige
Minner ohne Beamte und Angestellte im offentlichen Dienst). Schitz-
ergebnisse fiir ein semi-parametrisches Regressionsmodell. Lineare Ko-
effizienten wie in Tabelle 2, Spalte 1. Glittungsparameter: 8 Freiheitsgrade
fir die Residuen (mittlere Glattung). Darstellung: 95% Konfidenzintervalle um

die geschitzten Werte g(u).

df=8, alle Variablen bis auf alq linear/quadratisch, 95% punktweise Konfidenzintervalle

0.25 T T T T T T T T T
"smo8.dat” — ]
"smo8.dat" ¢
"smo8.dat" +

0.2 -

0.15 + -

0.1 r

5.000000e-02 R

-5.000000e-02 +

3 4 5 6 7 8 9 10 11 12

23

13



Abbildung 3: Geschitzter Einflul der regionalen Arbeitslosenrate auf
das logarithmierte Einkommen von Minnern (Vollzeiterwerbstitige
Minner ohne Beamte und Angestellte im &ffentlichen Dienst). Schitz-
ergebnisse fiir ein semi-parametrisches Regressionsmodell. Lineare Ko-
effizienten wie in Tabelle 2, Spalte 1. Glattungsparameter: 45 Freiheitsgrade
fiir die Residuen (sehr schwache Glattung). Darstellung: Geschatzte Werte g(u).
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Linkotmnenselfekt

Abbildung 4: Geschétzter Einflu der regionalen Arbeitslosenrate auf
das logarithmierte Einkommen von Maénnern (Vollzeiterwerbstitige
Miinner ohne Beamte und Angestellte im 6ffentlichen Dienst). Schétz-
ergebnisse fiir drei parametrische Modelle. Beriicksichtigung der Arbeits-

losenrate durch einen quadratischen Ansatz.
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