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Zusammenfassung

Mit Hilfe 6konometrischer Methoden werden grundlegende Beziehungen zwischen makrodkono-
mischen Variablen in der Bundesrepublik Deutschland empirisch bestimmt. Die Verbrauchsaus-
gaben erweisen sich als konjunkturstabilisierende Kraft, wahrend die Exporte und mehr noch die
Investitionen als Zyklusverstarker wirken. Die Entwicklung des Preisniveaus hangt im Kern von
den Lohnstickkosten ab, die von der anhaltenden Massenarbeitslosigkeit kaum beeinflusst wer-
den, obwohl von ihnen spirbare Entlastungseffekte ausgehen koénnten: Blieben die Lohnstick-
kosten uber 5 Jahre konstant, so wirde die Arbeitslosigkeit um rund 20 % sinken, und die Zahl
der Beschaftigten wiirde kraftig steigen, weil die Erwerbsbeteiligung bei sich verbessernder Situa-
tion auf dem Arbeitsmarkt zunimmt. Wachstum schafft also nach wie vor Beschaftigung, aller-
dings nur, wenn die Lohnentwicklung dafir Raum lasst. Die zentrale Rolle der Lohnpolitik fir
mehr Beschaftigung wird durch eine Re-interpretation der ,Phillips-Kurve® unterstrichen: Der in-
verse Zusammenhang von Inflationsrate und Arbeitslosenquote ist eine statistische lllusion, die
aus der Kombination von zyklisch reversiblen Kreisbewegungen und langerfristigen Trends ent-
steht.

Summary

In this paper fundamental relations between different macroeconomic variables of the German
economy are determined based on econometric models. The results show that consumer spend-
ing tends to stabilize economic cycles, whereas export trade and (even more) capital spending
tend to boost cycles. The price level is mainly determined by unit labour costs, which (in spite of
mass unemployment) have not decreased. The estimations show that unit labour costs hold con-
stant over a period of 5 years could help to decrease unemployment by approximately 20 %.
Following this, economic growth will increase the rate of employment, only if wage policy is flexi-
ble enough. The importance of this policy as a mean to increase employment is analyzed by a
reinterpretation of the Phillips curve. It is shown that the inverse link between the inflation rate
and the rate of unemployment is in fact a statistical illusion, caused by a combination of cyclical
movements and long run trends.
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1. Vorbemerkung

Grundlegende gesamtwirtschaftliche Zusammenhange werden Ublicherweise in
Form eines Kreislaufs abgebildet, in dem aggregierte Zahlungs- und Leistungs-
strome zwischen Kreislaufpolen (Unternehmen, Haushalte, Staat und Ausland)
zirkulieren. Aus der Kontenform dieses Grundmodells ist die Volkswirtschaftliche
Gesamtrechnung (VGR) abgeleitet, die die Geld- und Guterstrome eines Landes
zahlenmafRig erfasst. Die Erklarung der Ursachen dieser Strome ist Aufgabe der
makrookonomischen Einkommens- und Beschaftigungstheorie, die dazu eine
Vielzahl von Modellen unterschiedlicher Komplexitat entwickelt hat. Grob ge-
sprochen lassen sich Modelle mit eher klassischer oder mit eher keynesianischer
Grundstruktur unterscheiden, wobei fur klassische Ansatze flexible Preise und
Tendenzen zum Gleichgewicht auf allen Markten typisch sind, wahrend keynesi-
anische Modelle in der Regel von (temporaren) Preisstarrheiten und Ungleich-

gewichtslagen ausgehen.

Bei beiden Modelltypen stehen Lohn- und Preisniveau, Zinsen und Wechselkurs
sowie die Hohe der Produktion, des Konsums, der Investitionen und der Be-
schaftigung im Mittelpunkt. Will man sich Uber Entwicklung und aktuellen Zu-
stand einer Volkswirtschaft informieren, muss man sich folglich auf diese Variab-
len konzentrieren. Damit ist die Zielsetzung der Ausarbeitung umrissen: Es geht
darum, die grundlegenden Eigenarten dieser Variablen fur die Bundesrepublik
Deutschland zu charakterisieren, deren empirische (also aus Beobachtung er-
wachsenen) Bestimmungsgrinde mit Hilfe 6konometrischer Methoden herauszu-
filtern sowie Zusammenhange zwischen ihnen aufzuzeigen, und zwar in einer
Weise, die auch von nicht speziell dafir vorgebildeten Lesern nachvollzogen
werden kann. Aus diesem Grund werden nicht nur die 6konomischen Hypothe-
sen, sondern auch die methodischen Instrumente zu ihrer Prifung mdglichst

elementar entwickelt.

Die Arbeit ist wie folgt aufgebaut: Zunachst werden in die zum Verstandnis un-
verzichtbaren methodischen Grundlagen der empirischen Zeitreihenanalyse er-
lautert. Anschlieliend werden die benutzten Schatzfunktionen begrindet und die

verwendeten Daten vorgestellt, danach werden die empirischen Ergebnisse der
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Schatzungen und deren Okonomische Interpretation behandelt. Abschliel’end

werden die wichtigsten Ergebnisse zusammengefasst.

2. Regressionstechnik als methodische Grundlage der Zeitreihenanalyse

Marktwirtschaftlich organisierte Volkswirtschaften sind u.a. durch raschen Struk-
turwandel und konjunkturelle Schwankungen der wirtschaftlichen Aktivitat ge-
kennzeichnet. Beispiele fur die Veranderung der Wirtschaftsstruktur sind das
Vordringen der Dienstleistungen zu Lasten der Industrie, das Aufkommen neuer
Produkte und Produktionstechniken oder die Verlagerung von Arbeitsplatzen, die
mit relativ gering qualifizierten Arbeitskraften besetzt sind, in Lander mit geringen
Arbeitskosten. Solche Prozesse treiben das gesamtwirtschaftliche Wachstum,
sind recht langfristiger Natur und in der Regel auch nicht reversibel. Konjunktu-
relle Prozesse sind dagegen zyklisch wiederkehrende Abweichungen von der
langfristigen Wachstumstendenz und damit kurz- bis mittelfristiger Natur. Beide
Komponenten — Wachstum und Konjunktur — sind untrennbar miteinander ver-

bunden und pragen die Entwicklung jeder wirtschaftsstatistischen Zeitreihe.

Die Analyse von Zeitreihen und das Aufdecken von Beziehungen zwischen zwei
oder mehreren in ihrer zeitlichen Abfolge erfassten Variablen setzen Grund-
kenntnisse dkonometrischer Methoden voraus. Okonometrie bedeutet im Wort-
sinne ,Wirtschaftliche Dinge messen®. Konkret kann durch die Okonometrie eine
okonomische Hypothese, also die Vermutung eines 6konomischen Zusammen-
hangs, der lediglich in allgemeiner Form vorgegeben ist (,A hangt ab von B"),
empirisch (d.h. durch Konfrontation mit den Daten) auf ihre Funktionsform (z.B.
lineare Abhangigkeit) geprift und numerisch bestimmt werden (= Funktions- und
Parameterschatzung). Zugleich kann dabei der ,Wahrheitsgehalt der Hypothese

uberpruft werden (= Hypothesentest).

Die grundlegende Vorgehensweise der Okonometrie soll an einer einfachen
,keynesianischen“ Konsumfunktion verdeutlicht werden. Aufgrund von Plausibili-
tatsuberlegungen soll ein Zusammenhang zwischen den zusammengefassten

Konsumausgaben (C, von engl. ,consumption®) aller Haushalte eines Landes
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und den zusammengefassten verfligbaren Einkommen dieser Haushalte (Y, von
engl. ,yield“) angenommen werden. Die zu testende, funktional wegen bestimm-
ter okonomisch erwunschter Eigenschaften als linear spezifizierte Hypothese

lautet dann allgemein (mit t = Zeitindex):

C,=C,+cCeY,

Co wird dabei als positiver, einkommensunabhangiger ,Basiskonsum® (= auto-
nomer Konsum) bezeichnet, ¢ als marginale Konsumquote, die den Anteil be-
schreibt, der von einer zusatzlichen Einkommenseinheit fur Konsumguterkaufe
verausgabt wird (mit 0 < ¢ <1). Teilt man die Gleichung durch Y}, so ergibt sich

die durchschnittliche Konsumquote als

O

&=—°+c
Yt Yt

Wegen Cy > 0 ist die durchschnittliche Konsumquote grof3er als die marginale,
mit wachsendem Einkommen sinkt sie aber auf den Grenzwert ¢ ab. Reiche Ge-
sellschaften bekommen nach dieser Hypothese ein Konsumproblem, weil die
durchschnittliche Sparquote (die sich mit der durchschnittlichen Konsumquote zu

1 erganzt) steigt.

Die Parameter Cy und c¢ der Gleichung sollen mit Hilfe von Zahlen fir Deutsch-
land im Zeitraum von 1991 bis 2002 bestimmt werden. Die Wertepaare (C; und
Y:) geben die vom Statistischen Bundesamt ermittelten GréRen der Variablen in
einem bestimmten Jahr des betrachteten Zeitraums an und kénnen in einem
C/Y-Diagramm als Punkte dargestellt werden (vgl. Schaubild 1). Wenn der ver-
mutete lineare Zusammenhang zutrafe, mussten die Punkte auf einer Geraden
liegen. Dies ist naherungsweise auch der Fall; die Daten ,streuen” allerdings et-
was. Streng betrachtet musste damit die Hypothese eines linearen Zusammen-
hangs zwischen Konsum und Einkommen verworfen werden. Allerdings war ja
von vornherein zu erwarten, dass die Messwerte von Konsum und Einkommen

auch von ,zufalligen® Einflissen (z.B. unsystematischen Messfehlern) abhangen.



Beitrage der Hochschule Pforzheim Nr. 113 6

Schaubild 1
Konsumausgaben und Verfigbares Einkommen
Deutschland, 1991 bis 2002, in Mrd. €
C{1300
2002
Ci=-119 +0,9988 - Y;
1200 - (-7,8) (78,0)
RC?=10,99
DW = 0,89
1100 -
1000 -
900 -
1991
800 ‘ ; ‘ ‘
900 1000 1100 1200 1300 1400
[ Yt

Zur Erlauterung der Regressionsparameter und Prifmalle vgl. Text.

Aus diesem Grund ist es sinnvoll, eine begrenzte Abweichung der beobachteten
Werte von den theoretisch zu erwartenden Werten zuzulassen. Dies geschieht
formal dadurch, dass die Konsumfunktion um eine zusatzliche Variable (u;) er-

weitert wird, die zufallige Abweichungen widerspiegeln soll:

C,=C,+cCeY, +u,

Fir die Restgrofe u; werden bestimmte wahrscheinlichkeitstheoretisch begrun-

dete Eigenschaften unterstellt. Die wichtigsten Annahmen sind:

e Uu; ist eine Zufallsvariable (= stochastische Variable), ihr Mittelwert Uber den

gesamten betrachteten Zeitraum ist Null,
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o die u-Werte haben zudem eine konstante Varianz (,Homoskedastizitat“); die
Streuung um den konstanten Mittelwert weist also im Zeitablauf keine
Schwankungen auf,

e die u-Werte sind nicht korreliert mit den Werten der erklarenden Variablen
(hier Yi), und sie sind auch untereinander nicht korreliert (u; hangt also nicht
systematisch von z.B. ut1 oder u., ab),

¢ die Restgroflen mussen relativ klein sein, damit die Annahme des ,unwesent-

lichen® Einflusses zutreffend ist.

Aus diesen Anforderungen folgt, dass u; kein Auffangbecken fur fehlende erkla-
rende Variablen sein kann, denn eine fehlerhafte Erfassung der gesuchten ,wah-
ren Beziehung“ wird in der Regel zur Verletzung mindestens einer der Annah-
men flhren. Die durch Einfligen von u; erfolgte Erweiterung der deterministi-
schen Funktion durch eine stochastische Variable wird als Regressionsmodell
bezeichnet. Ziel des Modells ist es, die Regressionsparameter mit Hilfe der Da-
ten (die als zufallige Stichprobe der Grundgesamtheit interpretiert werden) mog-
lichst gut zu schatzen (= ,Regressionsschatzung®), und zwar dadurch, dass die

ermittelten RestgroRen der Schatzung (u; = ,Residuen®) mdglichst klein werden.

Das bekannteste und am haufigsten verwendete Verfahren zur Bestimmung der
Regressionsparameter ist die Methode der kleinsten Fehlerquadrate (engl.
ordinary least squares, OLS-Schétzung). Dabei werden die Parameter der Glei-
chung durch einen mathematischen Losungsalgorithmus so geschatzt, dass die
Summe der quadrierten Restgroen (letztere entsprechen grafisch dem senk-
rechten Abstand der Beobachtungspunkte von der geschatzten Linie) minimiert
wird — die Regressionsgerade (= Trendlinie) passt sich dadurch ,optimal“ an die
Datenpunkte an. Wendet man dieses Verfahren auf die Daten von Schaubild 1
an, so ergeben sich die Regressionsparameter Cy = -117 fur den Basiskonsum
und ¢ = 0,9988 fiir die marginale Konsumquote'. Die sich daraus ergebende

Trendlinie ist in Schaubild 1 eingezeichnet.

' Der ,Basiskonsum® ist also nicht — wie theoretisch gefordert — gréRer als Null, so dass sich

zugleich auch die theoretische Erwartung einer sinkenden durchschnittlichen Konsumquote
nicht bestatigt. Mogliche Ursachen dafir brauchen an dieser Stelle nicht diskutiert zu werden,
da es hier ausschlieBlich um die Erlauterung der Schatztechnik geht.
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Um die ,Gute" der Schatzung angeben zu kdnnen, sind verschiedene statistische
Prifmalfie Ublich. Der Korrelationskoeffizient R misst die Gesamtanpassung
der beobachteten Wertepaare an die Linie perfekter Ubereinstimmung (d.h., wie
nah die Beobachtungswerte bei der Regressionsgeraden liegen) und nimmt Wer-
te zwischen 1 (vollstédndige Ubereinstimmung der geschatzten und beobachteten
Werte) und -1 (vollstandig inverser Verlauf) an; bei Werten um 0 ist keine Bezie-
hung feststellbar. Durch Quadrieren (R?) wird das Vorzeichen irrelevant und die
Auspragung in Richtung 1 oder 0 scharfer, so dass R? das gebrauchlichere Mal}
zur Angabe der Gute der Schatzung ist; es wird als Bestimmtheitsmald be-
zeichnet und gibt mit 100 multipliziert an, wie viel Prozent der Varianz (= Durch-
schnitt der quadrierten Abweichungen vom arithmetischen Mittel) der abhangigen

Variablen durch die unabhangigen Variablen erklart worden ist.

Es liegt auf der Hand, dass sich das Bestimmtheitsmal’ mit jeder zusatzlich in die
Schatzgleichung aufgenommenen erklarenden Variablen (= unabhangigen Vari-
ablen) verbessert. Wenn man die Anpassungsgute von Gleichungen mit unter-
schiedlich vielen erklarenden Variablen vergleichen mochte, ist es daher erfor-
derlich, das Bestimmtheitsmall um die unterschiedliche Zahl der Freiheitsgrade
der Schatzprozedur zu korrigieren; man spricht dann vom korrigierten Bestimmt-
heitsmaly (RC?), aber auch daflr gilt: Je naher das Mal} bei 1 liegt, umso besser
ist die Anpassung der Schatzwerte an die Ursprungswerte. Im Fall von Schau-
bild 1 muss von einer sehr guten Anpassung gesprochen werden, denn das kor-
rigierte Bestimmtheitsmal} entspricht naherungsweise dem Wert 1. Allerdings ist
zu beachten, dass das Bestimmtheitsmal} bei Langsschnittdaten (= Beobachtun-
gen von Variablen im Zeitablauf) recht hoch ist, sofern die Zeitreihen gemeinsa-
men Trends folgen. Bei Querschnittsdaten (= Beobachtungen von verschiedenen
Variablen, die alle zu einem bestimmten Zeitpunkt erhoben worden sind) oder
Langsschnittdaten ohne ausgepragte Trends (z.B. Veranderungsraten) fallen die

Werte Ublicherweise deutlich niedriger aus.

RC? misst die Gute der Gesamtschatzung, aber nicht den Erklarungsbeitrag der
einzelnen zur Erklarung herangezogenen Variablen. Mit Hilfe der aus einer be-
stimmten Art der Wahrscheinlichkeitsverteilung gewonnenen ,t-Werte“ fur die

Regressionsparameter lassen sich Aussagen darlber treffen, ob die verwende-



Beitrage der Hochschule Pforzheim Nr. 113 9

ten erklarenden (unabhangigen) Variablen bei normalverteilten Stérgroflen u
einen merklichen Erklarungsbeitrag fur den Verlauf der zu erklarenden (abhangi-
gen) Variablen liefern. Bei betragsmaRigen® t-Werten von {ber 2,0 kann man bei
grolden Stichproben (= viele Beobachtungswerte) mit 95%-iger Wahrscheinlich-
keit, bei t-Werten von Uber 2,6 sogar mit 99%-iger Wahrscheinlichkeit davon aus-
gehen, dass die geprifte Variable einen signifikanten Einfluss auf die zu erkla-
rende Variable hat — in der vorliegenden Schatzung werden solche Werte mit
-7,8 (Absolutglied) bzw. 78,0 (Steigungsparameter) weit Ubertroffen. Die t-Werte
werden in dieser Arbeit wie Ublich in Klammern unter den geschatzten Parame-
tern ausgewiesen und entsprechen dem Verhaltnis: ,Schatzparameter zu Stan-

dardabweichung” (je grofl3er dieser Wert, umso besser).

Die Residuen der Schatzung muissen wie erwahnt bestimmten Anforderungen
genugen, insbesondere sollten sie untereinander nicht korreliert sein. Als Test
auf Autokorrelation der RestgroRen wird am haufigsten der Durbin-Watson-Test
verwendet, der allerdings nur auf Autokorrelation 1. Ordnung pruft (also systema-
tische Abhangigkeiten von u; und ut.¢). Die Teststatistik kann Werte von 0 bis 4
annehmen. Der ermittelte Wert sollte moglichst in der Nahe von 2 liegen, weil bei
2 keine Autokorrelation 1. Ordnung der Residuen der Schatzung vorliegt, Werte
im Bereich 2 bis 0 zeigen zunehmend positive, Werte im Bereich 2 bis 4 zuneh-
mend negative Autokorrelation 1. Ordnung an. Ganz grob gesprochen kann bei
grolien Stichproben davon ausgegangen werden, dass Werte im Bereich 1,5 bis
2,5 gegen problematische Autokorrelation der nicht erklarten Reste der Schat-
zung sprechen. Im vorliegenden Fall ergibt sich ein DW-Wert von 0,89 — ein Indiz
daflir, dass die Vorzeichen der geschatzten u-Werte nicht zufallig schwanken,
sondern positiv autokorreliert sind®. Dies konnte ein Hinweis darauf sein, dass die
gesuchte tatsachliche Beziehung nichtlinear ist (was nach Schaubild 1 allerdings
unplausibel erscheint) oder dass andere Erklarungsvariablen, z.B. die Verande-

rung des Vermogens der Haushalte, im Regressionsmodell fehlen.

Die t-Werte weisen jeweils das Vorzeichen des Schatzparameters auf.
Es ist also wahrscheinlicher, dass auf ein positives u; ein weiteres positives Residuum folgt als
ein negatives.
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3. Spezifikation der Schéatzfunktionen
3.1. Form der Schéatzfunktionen

Die einfachste Form des Zusammenhangs zwischen zwei oder mehr Variablen
ist eine lineare Beziehung (mit dem Spezialfall der proportionalen Beziehung, in
der das Absolutglied der linearen Beziehung Null ist*). Wegen dieser Einfachheit
wirft sie die geringsten schatztechnischen Probleme auf und dementsprechend
dominiert sie in der Okonometrie. Die in der Schatzgleichung verwendeten Vari-
ablen kdnnen dabei von unterschiedlicher Art sein (z.B. linear oder logarithmisch
skalierte Niveaus, erste Differenzen, Potenzen oder Veranderungsraten), so
dass mit Hilfe linearer Schatzansatze durch Transformation der Grunddaten
recht komplexe Funktionsverlaufe abgebildet werden konnen. Die Auswahl der
konkreten Schatzansatze hangt dabei sowohl von schatztechnischen Restriktio-

nen als auch okonomischen Erwagungen ab.

Marktwirtschaftlich organisierte Wirtschaftssysteme weisen wegen des anreizbe-
dingten Produktivitatsfortschritts® typischerweise ein trendmafRiges Wachstum
vieler Variablen auf. Da sich gesamtwirtschaftlich zentrale Gro3en aus nahelie-
genden Grunden nicht beliebig auseinander entwickeln kdnnen, sind proportiona-
le Beziehungen der Veranderungsraten empirisch recht haufig anzutreffen;
wachsen alle Variablen (wie in einfachen , klassischen Wachstumsmodellen)
langfristig im Gleichschritt, so ist die Beziehung sogar 1:1. Stellt man zur lllustra-
tion wieder die Konsumausgaben und die verfugbaren Einkommen dar, diesmal
aber als Beziehung der Veranderungsraten (AC bzw. AY), so ergibt sich das in
Schaubild 2 wiedergegebene Bild. Offensichtlich handelt es sich (wie nach der
Schatzgleichung von Schaubild 1 auch zu erwarten) um eine proportionale Be-
ziehung, da die Gerade praktisch durch den Koordinatenursprung geht®: Die
Konsumausgaben wachsen beim geschatzten Steigungsparameter von 1 im

Gleichschritt mit dem verfigbaren Einkommen, was nicht Uberraschen kann,

Eine Regression ohne Absolutglied wird 6konometrisch als homogene Regression bezeichnet,
eine mit Absolutglied als heterogene Regression.

Produktivitat ist das Verhaltnis Output/Input, also z.B. Arbeitsproduktivitdit = Erzeugung je
Arbeiter oder je geleisteter Arbeiterstunde.

Der mit 0,3 geschatzte Parameter fur das Absolutglied ist nicht nur sehr gering, sondern we-
gen des niedrigen t-Werts von 0,9 statistisch auch nicht signifikant.
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wenn man erwartet, dass die Sparquote der Haushalte im Zeitverlauf konstant
ist. Allerdings weist Schaubild 2 auch auf die Grenzen solcher aus wenigen Da-
ten geschatzter Aussagen hin: das Ergebnis ist offensichtlich in erheblichem Um-

fang von den zwei ,Extremwerten“ der Jahre 1992 und 2002 bestimmt’.

Schaubild 2
Veranderungsraten von Konsumausgaben und Verfigbarem Einkommen
1992 bis 2002, in % gegenuber Vorjahr

AC;=0,3+ 1,0 - AY; 1992

o]
<
7 (0,9) (11,1)
RC2=0,92 DW=1,24

Das Verhaltnis zweier Veranderungsraten lasst sich 6konomisch anschaulich als
.Elastizitat” interpretieren (= relative Veranderung der Wirkung bezogen auf die
relative Veranderung der Ursache). Bei Verwendung von Veranderungsraten gibt
der Schatzkoeffizient einer proportionalen Beziehung unmittelbar den Wert der

Elastizitat an. Hat sich die geschatzte Beziehung in der Vergangenheit als zeit-

" Die Schatzung ohne die ,Randwerte” (also 1993 bis 2001) ergibt AC, = 1,24 + 0,705 « AY; das
Bestimmtheitsmal} sinkt auf 0,48.
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stabil erwiesen und spricht nichts dagegen, dies auch fir die Zukunft zu vermu-
ten, so lassen sich mit Hilfe von Elastizitaten sehr einfach ,Daumenformel-
Prognosen® erstellen. Um dies mit einem fiktiven Beispiel zu verdeutlichen: Ist
etwa festgestellt worden, dass das Steueraufkommen um durchschnittlich 1,5 %
wachst, wenn das gesamtwirtschaftliche Einkommen um 1 % zunimmt, und wird
ein Konjunkturaufschwung prognostiziert, der die (nominellen) Einkommen um
4 % steigen lasst, so kann der Finanzminister Uberschlagig mit 6 % mehr Steuer-
einnahmen rechnen. Ganz offensichtlich schwankt das Steueraufkommen wegen
des Koeffizienten von 1,5 starker als das Einkommen, man kann auch sagen, es
reagiert prozyklisch: Bei Einkommenszuwachsen im Konjunkturaufschwung
nimmt es kraftiger als das Einkommen zu, bei moglichen Einkommensrickgan-

gen im Abschwung sinkt es aber auch rascher®.

Lineare Beziehungen zwischen Veranderungsraten mussen nicht proportional
sein, die Regressionsgerade wird sogar haufig nicht durch den Koordinaten-
ursprung verlaufen, sondern die Ordinate bei positiven oder negativen Werten
schneiden. Zur 6konomischen Interpretation dieses Sachverhalts ist es sinnvoll,
das Wachstumsratendiagramm in eine zeitabhangige Konjunkturschwingung der
betrachteten Reihen (verallgemeinernd als AX und AY bezeichnet, wobei A wie
in Schaubild 2 fur die prozentuale jahrliche Veranderungsrate steht) zu transfor-
mieren. AY sei dabei der (in Schaubild 3 in der linken Halfte grau dargestellte)
Durchschnittszyklus, gemessen z.B. durch die Veranderungsrate des Bruttoin-
landsprodukts (BIP), AX; eine zyklisch Uberproportional schwankende Reihe
(z.B. die Veranderungsrate der Investitionen), AX, dagegen eine Reihe, die zyk-
lisch weniger stark schwankt als das BIP (z.B. die Veranderungsrate des Staats-

verbrauchs).

Mit Hilfe der 45°-Linie wird die AY-Schwankung jeweils von der Ordinate des lin-

ken Diagramms auf die Abszisse des rechten Diagramms gespiegelt, anschlie-

® Da in der langjahrigen Grundtendenz Einkommenszuwachse auftreten, weisen die Steuern

eine ,eingebaute“ Tendenz zum Uberproportionalen Anstieg auf, wenn nicht regelmafig Steu-
ersatzsenkungen beschlossen werden. Die Ursache hierflr ist der progressive Steuertarif: Mit
wachsenden Einkommen nimmt der marginale und in der Folge auch der durchschnittliche
Steuersatz zu. Auch wenn das Einkommen nicht real, sondern ausschlief3lich durch Inflations-
ausgleich steigt, greift dieser Mechanismus.
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Rend werden die AXy- bzw. AXp-Werte von der Ordinate des linken auf die Ordi-
nate des rechten Diagramms Ubertragen. Als Ergebnis zeigt sich, dass ein Stei-
gungsparameter von grolRer als Eins nicht nur Uberproportionale zyklische
Schwankungen anzeigt, sondern auch mit einem negativen Absolutglied
(Schnittpunkt mit der Ordinate) einhergeht. Umgekehrt weist eine unterproportio-
nal schwankende Reihe einen Steigungsparameter von kleiner als Eins und ein
positives Absolutglied aus. Man beachte, dass die Wachstumsraten in beiden
Fallen Uber einen vollstandigen Zyklus gesehen genau so hoch sind wie die des
Referenzzyklus (des BIP); die langfristige (= durchschnittliche) Elastizitat ist also
1; der geschatzte Steigungsparameter gibt folglich die kurzfristige (= partielle)
Elastizitat an.

Schaubild 3

Interpretation des Wachstumsratendiagramms als Konjunkturschwingung

Reihe mit Gberproportionalen zyklischen Schwankungen

AXq A AXqA . 45°
AY AX; /4

Durchschnittszyklus /

NZ /

Zeit AY

Reihe mit unterproportionalen zyklischen Schwankungen

N AXoA 45°
AY

X2 ol

Durchéchnittszyklus

Zeit AY
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Diese flur das Verstandnis des Zusammenwirkens der Parameter wichtige Aus-
sage sei wieder an einem fiktiven Beispiel verdeutlicht: Das BIP wachse im
Trend um 3 % je Jahr. Wird fur die Veranderungsrate der Bruttoinvestitionen (BI)
in Abhangigkeit von der des BIP die Gleichung ABI = -3 + 2 « AY geschatzt, so
wachsen beide Reihen langfristig mit 3 % (die Investitionsquote ist also kon-
stant). Eine kurzfristige Steigerung des BIP-Wachstums auf 4 % wiurde die Inves-
titionen gemaly der geschatzten Beziehung auf eine Wachstumsrate von 5 %
hochtreiben, die absolute Verdnderung der Zuwachsrate der Investitionen (5 % -

3 % = 2 % = partielle Elastizitat) ware doppelt so hoch wie die des BIP.

Naturlich ist es auch mdglich, dass die durchschnittlichen Zuwachsraten Abwei-
chungen gegenuber dem gesamtwirtschaftlichen Wachstum aufweisen. Nimmt
man in Erganzung des Beispiels an, dass die Investitionen im Trend um 1%-
Punkt langsamer wachsen als das BIP (also um 2 statt um 3 % je Jahr), die zyk-
lische Reaktion aber doppelt so stark wie die des BIP bleibt, so wirde sich die
Schatzfunktion ABI = -4 + 2 « AY ergeben (die Regressionsgerade verschiebt
sich also nach unten). Dies bedeutet, dass sich im Absolutglied einer Verande-
rungsratenbeziehung zweier Zeitreihen zwei Effekte niederschlagen: Zum einen
der Ausgleich fur einen von 1 abweichenden Steigungsparameter (vor allem
Ausdruck des Zyklus), zum anderen Abweichungen im durchschnittlichen
Wachstum (Unterschiede im Trend). Um die zyklische Komponente im Absolut-
glied zu identifizieren, muss man die Mittelwertdifferenz zwischen abhangiger
Variable (ABI) und unabhangiger Variable (AY), im Beispiel also 2% - 3% vom
geschatzten Absolutglied abziehen: -4 - (-1) = -3.

Mit Hilfe von Veranderungsraten lassen sich nach den bisherigen Ausfliihrungen
interessante kurz- und langfristige Bezlge zwischen Variablen identifizieren. lhre
Verwendung in dkonometrischen Modellen ist wegen der fur OLS-Schatzungen
zu unterstellenden Anforderungen bezuglich der Verteilung der Werte einer zufal-
ligen Stichprobe allerdings problematisch®, so dass es sich empfiehit, die 6kono-

misch interessanten Elastizitaten alternativ mit Hilfe von Logarithmen zu ermit-

®  Zeitreihen mit Veranderungsraten weisen haufig eine Cauchy-Verteilung auf, die keine héhe-

ren Momente besitzt. Schatzungen mit OLS liefern dann keine sinnvoll interpretierbaren Er-
gebnisse.
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teln. Basis daflr ist die Uberlegung, dass eine Zeitreihe mit konstanten Zuwachs-
raten einem exponentiellen Trend folgt, der durch Logarithmierung linearisiert
wird. Ist die Zeitreihe zudem von einer anderen Zeitreihe log-linear abhangig, so

liegt nach Logarithmieren folgende Funktionsform vor:

X, =a,ee""eY® — InX,=Ina,+a,et+a,elIny,
Der Schatzparameter a; entspricht dem Absolutglied einer linearen Wachstums-
ratenbeziehung, a, dem zugehdrigen Steigungsparameter, wie sich durch Bil-

dung der ersten Differenzen der Logarithmen von X; zeigen lasst:

InX,-InX,, =Ina, —Ina, +a, et—a,e(t-1)+a,elnY,—a,eY,,

=a, +a,*(InY,—-InY,,)

=In =a, +a,eln —
Xt—l Yt—l

Die ersten Differenzen naturlicher Logarithmen entsprechen dem Logarithmus

des Veranderungsfaktors (Xi/Xt.1), der fur nicht allzu stark von 1 (= keine Veran-
derung) abweichende Werte naherungsweise einer durch 100 geteilten Verande-
rungsrate entspricht. Betragt das Wachstum beispielsweise 10 %, so entspricht
dies einem Veranderungsfaktor von 1,10 und der natlrliche Logarithmus von
1,10 ist 0,095, was mit 100 multipliziert naherungsweise 10 % ergibt. Analog
wulrde ein Ruckgang um 10 % einem Veranderungsfaktor von 0,90 entsprechen
und der naturliche Logarithmus davon ist -0,105, was nach Multiplikation mit 100

wieder naherungsweise -10 % ergibt.

Damit sind die beiden Funktionsformen, die in dieser Arbeit verwendet werden,
vorgestellt: die ersten Differenzen der naturlichen Logarithmen mit Absolutglied
sowie die alternative Spezifikation dieser Schatzgleichung durch die Logarithmen
der Variablen mit Absolutglied und linearem Trend. In beide Grundformen kon-
nen naturgemald weitere erklarende Variablen in unverzdgerter und verzogerter

Form aufgenommen werden.
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3.2. Schatztechnische Uberlegungen

Welcher der beiden entwickelten Schatzansatze 6konometrisch angemessen ist
hangt vor allem davon ab, ob die verwendeten Reihen stationar oder nichtstatio-
nar sind, also einen Trend aufweisen, und falls ja, welcher Art dieser Trend ist.
Grob gesprochen ist eine Zeitreihe stationar, wenn sie um einen konstanten Mit-
telwert mit konstanter Varianz und Kovarianz schwankt. Nichtstationare Reihen
sind folglich durch steigende oder fallende Mittelwerte und/oder steigende oder
fallende Varianz/Kovarianz gekennzeichnet. Ob bei einer Zeitreihe ein Trend vor-
liegt (Y: also systematisch positiv oder negativ von Y4 abhangt), ist durch grafi-
sche Inspektion oder mit Hilfe von Korrelogrammen™ relativ einfach feststellbar,
schwierig ist aber die Entscheidung, ob es sich dabei um einen Trend im Mittel-

wert oder um einen Trend in der Varianz handelt'".

Diese auf den ersten Blick nur ,schatztechnische® Unterscheidung hat eine er-
hebliche 6konomische Bedeutung, weil zufallige Stérungen (= ,Schocks®, ,Inno-
vationen®) bei Mittelwerttrends nur einen vortibergehenden Einfluss auf die Zeit-
reihe ausuben (die Stérung klingt aus, die Reihe findet zum langfristigen Trend
zuruck), bei Trends in der Varianz wirken zufallige Abweichungen dagegen nach-
haltig auf alle folgenden Werte durch — es gibt keinen prognostizierbaren langfris-
tigen Gleichgewichtspfad. Okonometrisch ist die Frage prinzipiell mit Hilfe von
Einheitswurzeltests™, in der Regel in Form des ADF-Tests (Augmented Dickey-
Fuller-Test) oder des Phillips-Perron-Tests, zu entscheiden: Kann die Annahme
einer Einheitswurzel widerlegt werden, handelt es sich um einen Trend im Mit-
telwert (= deterministischer Trend; solche Reihen werden als trendstationér be-
zeichnet, weil man durch Trendbereinigung eine stationdre Reihe erhalt™), kann

sie nicht widerlegt werden, ist von einem Trend in der Varianz auszugehen

' Dabei wird die Zeitreihe mit sich selbst um jeweils eine zusatzliche Periode verzdgert korre-

liert. Liegt ein Trend vor, so hat der vorhergehende Wert systematischen Einfluss auf die H6-
he des folgenden Werts, die Korrelationskoeffizienten werden deshalb mit wachsender Verzo-
gerung bei steigendem Trend immer kleiner.
" Fiir eine formale Darstellung vgl. z.B. Stier (2001), S. 281ff.
2 Beim Einheitswurzeltest wird der Parameter p der Regression y; = pey4 + u; darauf geprift, ob
er signifikant von 1 verschieden ist. Ist das nicht der Fall, folgt die Variable y; einem (nicht-
stationaren) ,random walk“- Prozess mit positiver (p>1) oder negativer (p<1) ,drift.
Statt einer Trendbereinigung kann alternativ eine Trendvariable zur Abbildung des Trends in
die Regression aufgenommen werden. Vgl. z.B. Eckey/Kosfeld/Dreger (2001), S. 226.

13
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(= stochastischer Trend, solche Reihen werden als differenzstationar bezeichnet,
weil man durch Ubergang zu ersten oder héheren Differenzen eine stationare
Reihe erhalt).

Die interessanten 6konomischen Implikationen (Schocks beeinflussen eine Rei-
he nur vorubergehend oder dauerhaft) sowie die Entwicklung standardisierter
Testprozeduren haben Einheitswurzelprozessen in der neueren o6konometri-
schen Literatur eine erhebliche Aufmerksamkeit beschert. Einheitswurzeln sind
bei endlichen Stichproben allerdings sehr schwer gegen Wurzeln abzugrenzen,
die in der Nahe von Eins liegen. Dies bedeutet in der Praxis, dass die ambitio-
nierte Unterscheidung zwischen trend- und differenzstationaren Reihen mit der
notigen Sicherheit nicht moglich ist'. Aber selbst wenn dies mdglich ware,
verbliebe immer noch ein Problem, denn auch differenzstationare Reihen kénnen
(wie trendstationare Reihen) einem langfristigen Gleichgewichtspfad folgen, von
dem sie durch Schocks nur vorubergehend abgelenkt werden, sofern sie koin-
tegriert sind.

Das auf Granger' zurlickgehende Standardbeispiel zur Erlauterung des Begriffs
der Kointegration ist ein Stralentunnel: Die Zahl der ein- und ausfahrenden
Autos kann starken zeitlichen Schwankungen unterliegen und damit stochasti-
sche Mittelwerttrends aufweisen, wahrend die Differenz aus ein- und ausfahren-
den Autos aus naheliegenden Griinden stets den Mittelwert Null haben wird, also
stationar ist"®. Gibt es eine solche stationére Linearkombination von zwei Variab-
len mit stochastischen Trends, so werden sie als kointegriert bezeichnet. Vor-
aussetzung dafur ist, dass sie den gleichen Integrationsgrad aufweisen, also
durch Differenzbildung vom gleichen Grad (in der Regel t-1) stationar werden.
Ein haufig herangezogenes Beispiel fur okonomisch gehaltvolle Kointegrations-
beziehungen ist die ,Kaufkraftparitatstheorie“: Der Wechselkurs wird sich danach
langfristig immer so entwickeln, dass Unterschiede der nationalen Inflationsraten

ausgeglichen werden. Der nominale Wechselkurs und das Verhaltnis der Preis-

" vgl. Stier (2001), S. 307ff.

® Clive Granger hat zusammen mit Robert Engle den Nobelpreis fiir Okonomie des Jahres 2003
erhalten.

'® vgl. Ronning (1996), S. 98.
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niveaus zweier Lander weisen folglich immer gemeinsame Trends auf, eine Reg-
ression der beiden Reihen wird deshalb stets stationare Residuen erbringen.
Empirisch vielfach bestatigt ist auch die ,Quantitatstheorie” des Geldes: Das
Preisniveau eines Landes wird sich danach langfristig stets so wie die Geldmen-
ge entwickeln, auch wenn der Zusammenhang kurzfristig mehr oder weniger eng
sein kann — eine Regression der beiden Reihen wird aus diesem Grund wieder-

um stets stationare Residuen erbringen.

Stationare Residuen sind fur die Schatzung der Beziehung zwischen zwei (oder
mehreren) Variablen mit Hilfe von OLS von zentraler Bedeutung, weil sonst die
Annahme, dass die Residuen einem Zufallsprozess folgen, verletzt ist. Kombi-
niert mit der ebenfalls bedeutsamen Frage der Kointegrationsbeziehung der ein-
bezogenen Variablen sind dann die in Ubersicht 1 verzeichneten denkmdglichen
Falle zu unterscheiden. Zur empirischen |dentifikation der Falle kdnnen Stationa-
ritatstests und Tests auf Kointegration dienen, allerdings lasst die Trennscharfe

dieser Tests in der Praxis sehr zu winschen ubrig:

e Das Ubliche Verfahren, Stationaritat festzustellen, sind wie schon erwahnt
Einheitswurzeltests. Soweit diese Tests Nichtstationaritat diagnostizieren,
konnen sie bei begrenzter Zahl der Beobachtungswerte allerdings — wie
ebenfalls schon erwahnt — nicht eindeutig zwischen Trend- und Differen-
zenstationaritat diskriminieren.

e Das Ubliche Verfahren, Kointegration festzustellen, ist die Engle-Granger-
Methode'” oder der Johansen-Test'. Da Kointegration die Feststellung
von Differenzenstationaritat voraussetzt, dies aber empirisch nur schwer
mdglich ist, sind Kointegrationsbeziehungen in der 6konometrischen Pra-

xis ebenfalls selten eindeutig zu identifizieren.

" Zunachst wird dabei mit dem Einheitswurzeltest der Integrationsgrad ermittelt, dann werden

die Reihen mit gleichem Integrationsgrad aufeinander regressiert und die Residuen wieder mit
dem Einheitswurzeltest auf Stationaritat geprift. Vgl. Eckey/Kosfeld/Dreger (2001), S. 244.
Fir eine detailliertere Darstellung siehe z.B. Enders (1995), S. 373 ff.

Bei diesem Test sind 6konomisch z.T. schwer zu begriindende Vorfestlegungen zu treffen
(Aufnahme von Absolutglied und/oder einer Trendvariablen sowie die Entscheidung Uber die
relevante Zahl der einzubeziehenden Lags). Vgl. z.B. Quantitative Micro Software (1997),
S. 506ff. sowie Enders (1995), S. 396ff.

18
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Ubersicht 1

Zur Zulassigkeit von OLS-Schatzungen bei Zeitreihen mit
unterschiedlichen Eigenschaften

. Die abhangige Variable Y; und die unabhangige Variable X; sind stationar.
Dann sind auch die Residuen der Schatzung stationar. Die Beziehung kann
mit Hilfe von OLS geschatzt werden.

. Yrund X; sind trendstationar, die Residuen der Schatzung sind stationar. Die
Beziehung kann mit Hilfe von OLS geschatzt werden.

. Yrund X; sind trendstationar, die Residuen der Schatzung sind nichtstationar.
Die Beziehung kann nicht mit Hilfe von OLS geschatzt werden; die beiden
Reihen sind zunachst durch Trendbereinigung stationar zu machen. Alternativ
kann versucht werden, durch Einfuhrung einer Trendvariablen Stationaritat
der Residuen zu erreichen.

. Yirund X; sind differenzstationar, integriert von gleicher Ordnung und die Re-
siduen ihrer Regression sind stationar. Die beiden Reihen sind dann ko-
integriert und die Beziehung kann mit Hilfe von OLS geschatzt werden.

. Yrund X; sind differenzstationar, integriert von gleicher Ordnung und die Re-
siduen ihrer Regression sind nichtstationar. Die beiden Reihen sind dann
nicht kointegriert und die Beziehung kann nicht mit Hilfe von OLS geschatzt
werden. Durch Differenzbildung ist zunachst Stationaritat der Variablen her-
zustellen.

. Yt und X; sind differenzstationar, aber integriert von unterschiedlicher Ord-
nung. Die Beziehung kann nicht mit Hilfe von OLS geschatzt werden; die bei-
den Reihen sind zunachst durch geeignete Differenzbildung stationar zu ma-
chen.

. Y ist trendstationar, X; ist differenzstationar oder umgekehrt, die Residuen
ihrer Regression sind nichtstationar. Die Beziehung kann nicht mit Hilfe von
OLS geschatzt werden. Die trendstationare Reihe ist zunachst durch Trend-
bereinigung, die differenzstationare Reihe durch Differenzbildung stationar zu
machen.

. Yt ist trend- oder differenzstationar, X; ist stationar oder umgekehrt. Die Be-
ziehung kann nicht mit OLS geschatzt werden. Durch Trendbereinigung oder
Differenzbildung ist zunachst Stationaritat der Variablen herzustellen.

Mit Bezug auf Enders (1995, S. 219f.) erweiterte Liste.
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Damit steht man vor einem Dilemma: Um mit OLS schatzen zu konnen, kommen
prinzipiell nichtstationare Niveaus, trendbereinigte Werte (alternativ: Einflihrung
einer Trendvariablen) oder die ersten (gelegentlich auch zweiten) Differenzen in
Frage'. Empirisch ist aber nicht eindeutig zu entscheiden, welche Wahl richtig
ist. Da das Fehlerrisiko bei falschlicher Verwendung von ersten Differenzen
(d.h. die Reihe ist nicht — wie angenommen — differenz-, sondern trendstationar)
deutlich geringer ist als das Fehlerrisiko bei falschlicher Verwendung von Ni-
veaus® (d.h. die Reihe ist nicht wie angenommen trend-, sondern differenzstati-
onar), wird als Basisfall von den ersten Differenzen der Logarithmen ausgegan-
gen; zur Kontrolle der Ubereinstimmung von kurz- und langfristigen Beziehungen
wird aber stets gepruft, ob die in Abschnitt 3.1 begrundete alternative Spezifikati-
on mit den Niveaus der Logarithmen und linearem Trend ahnliche Schatzergeb-

nisse erbringt.

In beiden Fallen ist nach Ubersicht 1 jeweils zu priifen, ob die Residuen der Reg-
ressionsschatzung stationar sind, das OLS-Verfahren also unverzerrte Schatz-
werte ergibt. Ist dies der Fall und stimmen die Schatzparameter beider Schat-
zungen uberein, kann davon ausgegangen werden, dass der unbekannte daten-
erzeugende Prozess ohne systematische Fehler abgebildet worden ist, also alle
fur die Erklarung relevanten Variablen einbezogen worden sind und auch kein
stochastischer ,Antriebsmotor” in den Residuen der Schatzung Ubersehen wor-

den ist.

4. Daten und Stlutzzeitraum

4.1. Verwendete Daten

Die verwendeten Daten beruhen Uberwiegend auf dem harmonisierten Europai-
schen System der volkswirtschaftlichen Gesamtrechnungen auf Preisbasis des
Jahres 1995 (ESVG 95) fur die Bundesrepublik Deutschland und wurden — so-

weit nicht anders angegeben — vom Stab des Sachverstandigenrats zur Begut-

¥ Erst nach mehr als zweimaliger Differenzbildung stationare Reihen kommen in der 6kono-

metrischen Praxis nicht vor.
% vgl. Kahler (2004), S. 41.
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achtung der gesamtwirtschaftlichen Entwicklung (SVR)?' fir 1970 bis 1991 fir
den Gebietsstand ,Alte Bundeslander® und fur 1991 bis 2002 fur den Gebiets-
stand ,Gesamtdeutschland“ als Jahresdaten” zusammengestellt. Durch die
Uberlappung der Zeitreihen im Jahr 1991 ist durch einfache Verkniipfung eine
weitgehende Ausschaltung des Gebietssprungs mdglich; die Daten flr die alten
Bundeslander bis 1990 wurden also durch Multiplikation mit dem Quotienten
,Gesamtdeutschland 1991 / Alte Bundeslander 1991“ auf das gesamtdeutsche
Niveau ,angehoben®. Die fur die Interpretation wichtige praktische Konsequenz
dieses Verknupfungsverfahrens ist, dass die Veranderungsraten bis 1990 denen
der Alten Bundeslander entsprechen, danach den fir Gesamtdeutschland ermit-
telten. Einbezogen werden drei Arten von gesamtwirtschaftlichen Variablen: (in-
flationsbereinigte) Nachfrageindikatoren, Kosten- bzw. Preisindikatoren und Be-

schaftigungsindikatoren. Die wichtigsten verwendeten Zeitreihen sind®:

e Das reale Bruttoinlandsprodukt (Y"),

e die realen Konsumausgaben der Privaten Haushalte** (C'un),
e die realen Konsumausgaben des Staates (C'st),

e die realen Bruttoinvestitionen (BI'),

e die realen Exporte (EX") und Importe (IM"),

e das gesamtwirtschaftliche Preisniveau® (P),

e der durchschnittliche Jahreslohn je Beschaftigten® (Lg)

e die Umlaufrendite als Indikator fir den Kapitalmarktzins (l),

e der Wechselkurs des Euro gegentber dem US-Dollar (WKe),

2 Der Sachverstandigenrat zur Begutachtung der gesamtwirtschaftlichen Entwicklung ist das

wichtigste Beratungsgremium der Bundesregierung in volkswirtschaftlichen Fragen. Er erstellt
ein jeweils im November vorgelegtes Jahresgutachten, in dem die konjunkturelle Entwicklung
diagnostiziert und fiir das folgende Jahr prognostiziert wird, zudem werden darin grundsatzli-
che wirtschaftpolitische Herausforderungen und Fehlentwicklungen angesprochen. Die ver-
wendeten Zeitreihen kénnen von der Homepage des SVR beim Statistischen Bundesamt als
Zip-Datei heruntergeladen werden; verwendeter Datenstand: Februar 2004.

In der VGR sind auch Vierteljahresdaten verfligbar, mit denen insbesondere Zeitverzégerun-
gen wesentlich genauer als mit Jahresdaten analysiert werden kénnen. Fir die hier verfolgte
Fragestellung bieten Jahresdaten insbesondere den Vorteil der Ubersichtlichkeit der Grund-
entwicklungen.

Die Liste enthalt also nicht alle Variablen, die im Laufe des Untersuchungsgangs verwendet
werden, sondern nur die in der nachfolgenden Korrelationsmatrix verzeichneten. Sie dient
zugleich dazu, die Art der verwendeten Variablen zu illustrieren.

Privaten Haushalte einschlief3lich Organisationen ohne Erwerbscharakter.

Gemessen als Deflator des BIP.

Errechnet als Lohn- und Gehaltssumme je Arbeithehmer

22

23

24
25
26
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e die Zahl der Erwerbstatigen (ET),
e die Zahl der Arbeitslosen (AL),
e die Arbeitslosenquote” (ALQ).

Die Daten sind Ubliche (= metrisch skalierte) Niveaugréf’en, aus denen Loga-
rithmen bzw. erste Differenzen der Logarithmen (die — wie gezeigt — mit 100 mul-
tipliziert als Veranderungsraten interpretiert werden kdénnen) berechnet werden.
Trotz der begrenzten Aussagekraft von Einheitswurzeltests wurden alle verwen-
deten Zeitreihen sowohl in metrischer als auch in logarithmischer Skalierung auf
Stationaritat uberpruft. In allen Fallen ergab sich, dass die Zeitreihen nichtstatio-
nar sind und dass von Differenzenstationaritat auszugehen ist. Die Zeitreihen
sind zudem alle integriert vom Grade 1, d.h. durch Ubergang auf erste Differen-

zen wird aus einer nichtstationaren eine stationare Reihe.

4.2. Auswahl des Stitzzeitraums

Die verwendeten Daten liegen mit wenigen Ausnahmen fur die Jahre 1970 bis
2002 vor. Prinzipiell ist ein moglichst langer Beobachtungszeitraum erwinscht,
denn je mehr Daten in die Schatzung einbezogen werden kdnnen (= je groer
die Stichprobe ist), desto zuverlassiger werden die Schatzparameter im statisti-
schen Sinne. Dem steht allerdings entgegen, dass innerhalb langer Stutzzeit-
raume Okonomisch begrindete Strukturbriiche nicht selten sind, was die
Schatzergebnisse verzerren kann. Ein Beispiel fur einen solchen Strukturbruch
ist die Freigabe der zuvor politisch fixierten Wechselkurse nach dem Zusam-
menbruch des Festkurssystems von Bretton Woods im Jahr 1973, zumal sich
unabhéngig davon im gleichen Jahr die Erddlpreise verfiinffachten (,Erste Ol-

preisexplosion®).

FUr Deutschland hatte die Freigabe des Wechselkurses der D-Mark eine kraftige
Aufwertung gegentber den Wahrungen der Handelspartner zur Folge, so dass
die Exportwirtschaft in Schwierigkeiten geriet und sich umstrukturieren musste. In

der Folge stieg die zuvor praktisch unbekannte Arbeitslosigkeit kraftig an, u.a.

" Hier errechnet als Arbeitslose / (Arbeitslose + Erwerbstatige).
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auch deshalb, weil von den Gewerkschaften versucht wurde, die durch die Ol-
preisexplosion nun deutlich hoheren Lebenshaltungskosten in die Lohne zu
Uberwalzen. Aus diesen Uberlegungen heraus erscheint es nicht sinnvoll, Daten

vor 1973 in die empirische Analyse einzubeziehen.

Bei der Abgrenzung des Untersuchungszeitraums sind auch konjunkturelle
Bewegungen zu berucksichtigen. Beginnt die Untersuchung beispielsweise mit
einem Boomjahr und endet mit einem Krisenjahr, so kann in einer statistischen
Zeitreihe eine sonst nicht vorhandene ,Abwartstendenz erzeugt werden. Um
solche konjunkturbedingten Verzerrungen zu vermeiden, sollte der Untersu-
chungszeitraum moglichst vollstandige Zyklen umfassen. Als Zyklusindikator wird
hier der Einfachheit halber die Veranderungsrate des realen BIP gegenluber dem
Vorjahr verwendet. Schaubild 4 zeigt Schwankungen in einer Bandbreite von -1
bis +6 %. Deutlich ausgepragt sind die Konjunktureinbriche der Jahre 1975,
1982 und 1993, die jeweils einen kraftigen Anstieg der Arbeitslosigkeit zur Folge
hatten. Auch das Jahr 2002 ist in eine Reihe mit den genannten schweren Kri-
senjahren zu stellen, zumal wenn man bericksichtigt, dass das BIP im Jahr 2003

knapp unter die Null-Linie fiel.

Insgesamt scheint der Zeitraum 1975 bis 2002 drei vollstandige ,grof3e“ Zyklen
zu umfassen. Da innerhalb der so abgegrenzten Zyklen jeweils eine kleine Ab-
schwachungsphase anzutreffen ist, spricht man auch von der M-Form der Zyk-
len®®. Zahlt man die ,Zwischentiefs“ mit, so enthalt der Stltzzeitraum 6 ,kleine*
Zyklen von im Durchschnitt 4 Jahren Dauer®. Nimmt man hinzu, dass der Start-
zeitpunkt 1975 die Jahre vor der Wechselkursfreigabe ausschlief3t, so scheint die
Spanne von 1975 bis 2002 ein angemessener Untersuchungszeitraum zu sein.
Er lasst sich zudem gut in zwei Teilzeitrdume von jeweils drei ,kleinen® Zyklen
einteilen: 1975 bis 1987 und 1987 bis 2002. Eine solche Zweiteilung ist nutzlich,

um die Zeitstabilitat der geschatzten Regressionsparameter zu prifen.

% Die Bezeichnung geht auf ein ehemaliges Mitglied des Sachverstandigenrats (Ernst Helm-

stadter) zuriick. Vgl. Helmstadter (1989).
° Fiir eine genauere Zyklenbestimmung missten saisonbereinigte Quartalswerte herangezogen
werden.
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Schaubild 4
Veradnderung des realen BIP
1970 bis 2002; in % gegenuber dem Vorjahr
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4.3. Mittelwerte und Wachstumstrends

Fir einen ersten Uberblick Uber die Eigenschaften der wichtigsten Datenséatze
bieten sich Mittelwerte an. Mittelwerte geben dartber Aufschluss, wie grof® eine
bestimmte Variable im Durchschnitt des Untersuchungszeitraums von 1975 bis
2002 gewesen ist. Zusatzliche Informationen gibt der Median, der dadurch cha-
rakterisiert ist, dass es eine gleich grol3e Anzahl von Beobachtungen gibt, die
groBer und kleiner als der Median sind®. Liegen Mittelwert und Median nahe bei
einander, so weist die Reihe typischerweise keine oder symmetrisch verteilte
»Ausreiller® auf. Zur Identifikation des Schwankungsbereichs einer Zeitreihe die-
nen Maximal- und Minimalwerte, bei den hier vornehmlich verwendeten Zeitrei-
hen mit einem ausgepragtem Wachstumstrend geben sie allerdings in der Regel

nur den Start- und Endwert an. Aus diesem Grund ist es sinnvoll, zusatzlich die

% Die Beobachtungswerte werden also der GréRe nach geordnet, und dann wird deren Mitte
bestimmt.
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jahresdurchschnittlichen Veranderungsraten der einbezogenen Zeitreihen im Un-

tersuchungszeitraum zu berechnen®'. Die Ergebnisse zeigt Tabelle 1.

Tabelle 1

Mafl3zahlen fir ausgewahlte makro6konomische Variable, 1975 bis 2002

Variable Einheit Mittel- | Median | Maxi- Mini- | Trend"
wert mum mum
BIP Mrd. € 1479 1408 1990 987 2,2
Privater Verbrauch | Mrd. € 843 807 1137 537 2,2
Staatsverbrauch Mrd. € 301 301 388 191 1,8
Bruttoinvestitionen | Mrd. € 342 313 444 264 1,9
Export Mrd. € 332 278 723 132 5,2
Import Mrd. € 323 265 632 141 4,7
Preisindex 1995=100 76,6 77,8| 106,1 38,6 2,7
Jahreslohn 1000 € 20,7 19,9 32,7 7,4 3,8
Umlaufrendite % p.a. 6,9 6,6 10,6 43| -0,13?
Wechselkurs $je€ 1,008 1,053| 1,364| 0,665 1,2
Erwerbstatige Mill. 35,7 35,9 38,9 32,3 0,8
Arbeitslose Mill. 3,1 3,6 4,4 1,4 3,5
Arbeitslosenquote % 8,8 9,8 11,7 4,5 0,232

Eigene Berechnungen nach Angaben des Sachverstédndigenrats zur Begutachtung der
gesamtwirtschaftlichen Entwicklung (SVR). —1) Jahresdurchschnittliche Veranderungsrate 1975
bis 2002. —2) Jahrliche absolute Veranderung in Prozentpunkten.

Da das BIP im Prinzip der Summe der Teilkomponenten entspricht (Y = Cyy +
Cst + Bl + EX = IM), lassen sich aus den Mittelwerten deren Anteile am gesam-
ten BIP errechnen. Im Untersuchungszeitraum ist der Konsum der Privaten

Haushalte mit 57 % das bedeutendste Teilelement des BIP gewesen, der

*" Durch einen halblogarithmischen Schatzansatz In (x) = ap + a4 * t. Der mit 100 multiplizierte

Parameter a; gibt dann wegen x = e €% die durchschnittliche Veranderungsrate an. Dieses
Verfahren vermeidet konjunkturbedingte Verzerrungen, wie sie beim Rechengang Uber End-
und Basisjahr mdglich sind.
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Staatsverbrauch erreichte 20 %, die realen Bruttoinvestitionen 23 % und Export
und Import von Waren und Diensten hielten sich mit rund 22 % ungefahr die
Waage. Der uberwiegende Teil der Bruttoinvestitionen (63 % im Durchschnitt des
Untersuchungszeitraums) sind Abschreibungen auf den vorhandenen Kapital-
stock, nur noch 37 % sind — den Kapitalstock erweiternde — Nettoinvestitionen
(unter denen die Maschinen im Vergleich zu den Bauten eine immer gréliere

Rolle spielen).

Addiert man die Mittelwerte der Komponenten des BIP (= 1495 Mrd. €) und ver-
gleicht diesen Wert mit dem Mittelwert des BIP (1479 Mrd. €), so ergibt sich eine
geringe Abweichung, die dadurch bedingt ist, dass die Nachfragekomponenten
der Jahre 1975 bis 1990 ebenso wie das BIP einzeln Uber den gesamtdeutschen
Verkettungsfaktor auf das gesamtdeutsche Niveau angehoben worden sind. Das
BIP ist also nicht die Summe der verknlUpften Werte der Komponenten, sondern
formal das Ergebnis der davon unabhangigen Verknupfung der westdeutschen
BIP-Reihe mit der gesamtdeutschen BIP-Reihe. Wegen dieser Vorgehensweise
sind Abweichungen methodisch moglich; dass sie auch tatsachlich auftreten liegt
vor allem am Export: er war in den alten Bundeslandern strukturell hoher als in
Gesamtdeutschland, weil Exporte Westdeutschlands nach 1990 wegen Kapazi-
tatsgrenzen in die neuen Bundeslander umgelenkt worden waren und die Wirt-
schaft Ostdeutschlands trotz (moglicherweise auch wegen) aller politischen Hil-

festellungen bis heute relativ exportschwach geblieben ist.

Mit Blick auf die jahresdurchschnittlichen Veranderungsraten fallt zunachst auf,
dass das BIP mit einer Rate von 2,2 % im internationalen Vergleich relativ lang-
sam wachst. Ein Grund dafur ist, dass die Bevolkerung wegen der niedrigen Ge-
burtenraten trotz kraftiger Zuwanderung langsamer als in vielen anderen Landern
wachst. Aber auch je Kopf gerechnet ist das gesamtwirtschaftliche Wachstum
vergleichsweise gering, was sich durch das nur unterdurchschnittliche Wachstum
der Investitionen (1,9 % je Jahr; die Investitionsquote fallt also) erklaren lasst.
Noch langsamer wachst nur der Staatsverbrauch (1,8 %), ein wichtiger Grund
daflr ist das Bestreben, die Staatsverschuldung (gemessen als Anteil am BIP)

zuruckzufihren. Verglichen mit den bisher genannten Zuwachsraten sind die
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Steigerungen im Auf3enhandel mit real rund 5 % je Jahr auffallend grof3; als Fol-

ge nehmen die Export- und Importquoten nahezu im Gleichschritt zu.

Der allgemeine Preisanstieg im Untersuchungszeitraum lag bei 2,7 %, die Lohn-
und Gehaltssumme je Beschaftigten nahm mit 3,8 % starker zu — die Realléhne
je Beschaftigten sind also um reichlich 1 % je Jahr gestiegen. Da zugleich die
Zahl der geleisteten Stunden je Beschaftigten um 0,5 % zurlickgegangen ist,
sind die nominalen Stundenléhne um rund 4,3 %, die realen Stundenléhne um
1,6 % je Jahr gestiegen. EinschlieBlich der Arbeitgeberbeitrage zu den gesetzli-
chen Sozialversicherungen fielen im Jahr 2002 rund 33 000 € je Beschaftigten an
Lohn- und Gehaltszahlungen an. Bei rund 1500 effektiv geleisteten Stunden im
Jahr (ein im internationalen Vergleich recht niedriger Wert) entspricht dies durch-

schnittlichen Lohnkosten von 23 Euro je Stunde.

Am Beispiel der Umlaufrendite (= Kapitalmarktzins) kann der Unterschied zwi-
schen Mittelwert und Median verdeutlicht werden. Der Mittelwert ist mit 6,9 %
hoher als der Median mit 6,6 %. Der Mittelwert wird durch die zinstreibenden ho-
hen Inflationsraten zu Beginn des Untersuchungszeitraums gepragt, wahrend
sich im Median die relativ lange Phase niedriger Zinsen und Preissteigerungsra-
ten in den letzten acht Jahre niederschlagt. Wegen dieses Zeitprofils ist die Um-
laufrendite die einzige Reihe in Tabelle 1, die einen trendmaRigen absoluten
Rickgang aufweist (um 0,13 Prozentpunkte je Jahr). Geht man vom Median
(6,6 %) aus, so lag der Zins nach Abzug der Inflationsrate (= Realzins) bei 3,9 %
— eine mit hoheren Risiken als eine Geldanlage in Staatsanleihen behaftete In-
vestition musste also im Untersuchungszeitraum real eine Rendite von mehr als
3,9 % erbringen, um sich zu rentieren. Diese relativ hohe (wenngleich internatio-
nal nicht unubliche) Messlatte durfte neben hohen Arbeitskosten mit ein Grund
daflr sein, dass die Investitionstatigkeit in Deutschland im Untersuchungszeit-

raum relativ gedrtickt war.

Der Wechselkurs der D-Mark (ab 1999 des Euro) gegenuber dem US-Dollar un-
terlag im Untersuchungszeitraum starken Schwankungen; der Wert unserer
Wahrung fiel z.B. von 1,36 $/€ im Jahr 1995 auf nur noch 0,90 $/€ im Jahr 2001.

Insgesamt hat die heimische Wahrung im Untersuchungszeitraum aber an Wert
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gewonnen, und zwar um etwas mehr als 1 % je Jahr, was im Einklang mit der
Kaufkraftparitatstheorie damit begriindet werden kann, dass die Inflation im Dol-

lar-Raum hoher war als im Euro-Raum.

Die Zahl der Erwerbstatigen in Deutschland lag im Durchschnitt der Jahre 2000
bis 2002 bei 38,8 Mill. Menschen; gemessen an der Gesamtbevdlkerung von
82,4 Mill. entspricht dies einer Erwerbsbeteiligungsquote von 47 % (was im inter-
nationalen Vergleich relativ wenig ist). Aus dem jahresdurchschnittlichen Zu-
wachs von 0,8 % ergibt sich durch Vergleich mit der Zuwachsrate der Produktion
(= BIP) ein BIP-Zuwachs je Erwerbstatigen von 2,2 — 0,8 = 1,4 %. In diesem be-
achtlichen Zuwachs je Kopf steckt allerdings auch unerwinschte ,Entlassungs-
produktivitat®, denn die Zahl der als arbeitslos registrierten Menschen ist im Un-
tersuchungszeitraum um erschreckende 3,5 % je Jahr gestiegen. Der im Ver-
gleich zum Medianwert (3,6 Mill.) mit 3,1 Mill. deutlich niedrigere Mittelwert flr
die Zahl der Arbeitslosen ergibt sich daraus, dass zu Beginn des Untersu-
chungszeitraums eine aus heutiger Sicht extrem niedrige Arbeitslosigkeit zu ver-

zeichnen war.

4.4. Einfachkorrelationen

Einen ersten Eindruck Uber Zusammenhange zwischen den Variablen kann eine
sogenannte Korrelationsmatrix geben, in der in Zeilen- und Spaltenkdpfen jeweils
alle betrachteten Variablen aufgefuhrt sind, sodass die Matrix symmetrisch Uber
die Diagonalfelder ist. In die Matrixfelder werden die Koeffizienten der Einfach-
korrelation (R) der jeweiligen Variablen eingetragen. Da es — wie in Abschnitt 3.1
gezeigt — gute Grinde gibt, die ersten Differenzen der Logarithmen der Variablen
zu verwenden, werden diese auch fur die Berechnung der Korrelationsmatrix
verwendet. Der Ubersichtlichkeit halber sind in Tabelle 2 nur die Korrelationsko-
effizienten aufgenommen worden, die Werte von |R| > 0,6 aufweisen, und damit
starke Hinweise auf bivariante Beziehungen geben. Da die grau unterlegten Dia-
gonalfelder naturgemall den Wert 1 haben mussen, wird zur optischen Trennung

der Matrixhalften auf den Eintrag verzichtet.
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Tabelle 2
Korrelationsmatrix ausgewahlter Variablen™

Y |Cuu|Clsr| BI'" |[EX | IM" | P L | |WKe| ET | AL
Y’ 0,70 0,86 0,63 0,79 0,70 |-0,74
C'u 0,72 0,64
C'st
BI' 0,76 0,61 (-0,64
EX' 0,66 0,62
IM"
=) 0,82
LB
I
WKe
ET -0,78
AL

Eigene Berechnungen. Variablenabklrzung im Text S. 21f.-1) Erste Differenzen der Logarithmen
der Ursprungswerte;

Auffallig ist der a priori auch zu vermutende positive Zusammenhang zwischen
den nominalen Variablen: Preise und Stundenléhne weisen einen Korrelations-
koeffizienten von 0,82 auf. Korrelationen besagen nichts Uber Kausalitaten. Eine
Madglichkeit, diese Frage mit statistischen Methoden zur prufen, ist der Granger-
Test auf Kausalitat. Vereinfacht gesagt werden dabei zwei Reihen y und x mit-
einander verglichen. Zunachst wird y durch vergangene Werte von y (also aus-
schlie3lich aus sich selbst heraus = ,autoregressiv®) erklart, und dann wird ge-
pruft, ob vergangene Werte von x die Erklarung verbessern kdnnen. Sofern dies
in statistisch signifikanter Weise der Fall ist, wird Kausalitat vermutet, weil x zeit-
lich vorlief. Im konkreten Fall kann die Hypothese, dass die Preisentwicklung die
Lohnentwicklung nicht bestimmt, mit 26 % Wahrscheinlichkeit zurtickgewiesen
werden, die Alternativhypothese, dass die Lohnentwicklung die Preisentwicklung
nicht bestimmt, wird aber ebenfalls zurickgewiesen (mit 78 %). Statistisch signi-
fikante Lag-Beziehungen liegen also in beiden Fallen nicht vor; offensichtlich

handelt es sich um einen interdependenten Zusammenhang.

FUr den Zins wird Ublicherweise ein Einfluss auf die Investitionstatigkeit und da-

mit indirekt auch ein Einfluss auf die Héhe der Produktion und der Beschaftigung
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angenommen. Die Einfachkorrelation ergibt eine von den Finanzierungskosten
her unplausible positive Beziehung (die Zinsen sind bei guter Konjunkturlage h6-
her als bei schlechter, R = 0,38); was als Hinweis dafur gelten kann, dass die
Konjunkturlage empirisch gewichtiger als die Finanzierung ist. Fur die Berech-
nung von Tabelle 2 ist allerdings auch fur den Zins die erste Differenz der Loga-
rithmen verwendet worden (also quasi die Veranderungsrate des Zinses). Setzt
man den Zinssatz selbst in Beziehung zur Veranderung der Investitionen, so er-
gibt sich zwar ein negatives Vorzeichen, allerdings liegt der Korrelationskoeffi-
zient so nahe bei Null, dass statistisch von Insignifikanz auszugehen ist. Fir das
Niveau der Zinsen zeigt sich zudem der 6konomisch unmittelbar einleuchtende
Gleichlauf mit der Inflationsrate (R = 0,78), da Kapitalgeber naturgemaf} (auch)

einen Ausgleich fur den Wertverlust des Geldes fordern.

Auffallig sind enge positive Korrelationen zwischen den Nachfragekomponen-
ten und dem BIP, was wegen ihrer Interdependenzen auch a priori zu erwarten
ist. Besonders hervorstechend ist die Korrelation zwischen dem BIP und den In-
vestitionen (R = 0,86), obwohl deren Anteil am BIP wesentlich kleiner ist als der
des Privaten Verbrauchs. Offensichtlich sind die Investitionen Triebkraft konjunk-
tureller Bewegungen, wahrend der Private Verbrauch eher davon abgeleitet vari-
iert. Der Granger-Test auf Kausalitat bietet zwar Hinweise in diese Richtung, al-
lerdings sind die Alternativhypothesen nicht eindeutig zu unterscheiden, was die
Grenzen solch einfacher ,Kausalitatstests“ aufzeigt. Okonomisch unmittelbar
plausibel und bei 90%-iger Sicherheit auch Granger-kausal ist die starke Abhan-
gigkeit der Importe vom BIP. Uberraschen kénnte dagegen, dass kein Wechsel-
kurseinfluss nachweisbar ist; die Wirkungszusammenhange sind hier offensicht-

lich komplexer als mit einfachen Korrelationsrechnungen aufzeigbar.

Bei den Arbeitsmarktvariablen fallt die a priori plausible enge positive Bezie-
hung zwischen dem realen BIP und der Zahl der Erwerbstatigen auf. Von den
Teilaggregaten des BIP scheinen vor allem die Investitionen und die Exporte Ein-
fluss auf die Veranderung der Zahl der Erwerbstatigen zu nehmen. Der negative
Zusammenhang von Erwerbstatigen und Arbeitslosen kann nicht Uberraschen,
da c.p. eine kindigungsbedingte Abnahme der Zahl der Erwerbstatigen automa-

tisch eine Zunahme der Zahl der registrierten Arbeitslosen bewirkt.
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5. Geschatzte Funktionen
5.1. Schatzfunktionen fur die Guternachfrage

5.1.1. Konsumausgaben der Haushalte

Die Konsumausgaben der Privaten Haushalte (= Privater Verbrauch)* sind wie
erwahnt die mit Abstand bedeutendste gesamtwirtschaftliche Nachfragekompo-
nente. Als erklarende Variable bietet sich wie in Schaubild 1 gezeigt das verfug-
bare Einkommen der Haushalte an. Anders als dort soll hier nicht der nominale,
sondern der reale Konsum (also die Konsumausgaben nach Ausschaltung des
Preisanstiegs) erklart werden, da wegen des unmittelbaren Bezugs zur Hohe der
Beschaftigung die realen Grollen von vorrangigem Interesse sind. Dementspre-
chend wird zur Erklarung vom realen verfligbaren Einkommen der Haushalte
(Y™) ausgegangen. Die Schatzung mit Hilfe der ersten Differenz der Logarithmen
(dIn) ergibt fur 1975 bis 2002 die Gleichung:

dIn(C'un) = 0,007 + 0,73 * din(Y™) RC? = 0,80
(3,7) (10,4) DW = 1,82

Die Regressionsparameter sind ausweislich der t-Werte bei 99 % Wahrschein-
lichkeit gesichert. Das Bestimmtheitsmal® (RC? = 0,80) kdnnte im Vergleich mit
dem Wert in Schaubild 1 zunachst enttduschen, muss wegen der wesentlich ho-
heren Varianz der ersten Differenzen im Vergleich zu den Niveaus aber dennoch
als recht gut angesehen werden (vgl. auch Schaubild 5). Der DW-Wert spricht
wie gefordert gegen Autokorrelation der Residuen, allerdings testet die DW-
Statistik wie erwahnt nur gegen Autokorrelation erster Ordnung. Zieht man des-
halb ergéanzend den Breusch-Godfrey-LM-Test auf Autokorrelation hoherer Ord-
nung (= hdherer Lag-Lange) heran, so wird die Null-Hypothese (keine Autokorre-
lation) auch bei groRer Lag-Zahl angenommen. Der Einheitswurzeltest zeigt zu-
dem, dass die Residuen der Schatzung auf dem 99-%-Niveau stationar sind, so

dass die Gleichung insgesamt die Ublichen statistischen Anforderungen erfullt.

%2 EinschlieRlich der Privaten Organisationen ohne Erwerbscharakter (z.B. Verbande und Kir-
chen).
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Schaubild 5
Reale Private Konsumausgaben
1975 bis 2002; Erste Differenz der Logarithmen
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Ursprungswerte Schatzwerte

Okonomisch ist die Schatzfunktion wie in Abschnitt 3.1 gezeigt als Wachstumsra-
tenbeziehung zu interpretieren, die Konsumausgaben wuchsen danach jedes
Jahr im Durchschnitt mit einer ,Grundrate” von rund 0,7 % (Absolutglied multipli-
ziert mit 100), die durch Auf- oder Abschlage von 0,73 % je Prozentpunkt der
Veranderung der Realeinkommen modifiziert worden ist. Die Grundrate lasst sich
als ,dynamische Variante“ des Basiskonsums der einfachen keynesianischen
Konsumfunktion® interpretieren. Die zyklische Interpretation bestatigt, dass der
Private Verbrauch im Zusammenspiel von Absolutglied und Steigungsparameter
ein Konjunkturstabilisator ist: Sinkt das reale Einkommen der Haushalte in einer
konjunkturellen Schwachephase z.B. um 1 %, so federt der Private Verbrauch
den Ruckgang ab, da er ndherungsweise gleich bleibt (0,7 + 0,73 « -1 = -0,03 %);

im Boom, wenn die Einkommen real z.B. um 4 % wachsen, steigt der Private

% Die einfachste Form der keynesianische Konsumfunktion entspricht der in Schaubild 1 darge-
stellten Spezifikation C=Cy+ce Y.
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Verbrach um 0,7 + 0,73 « 4 = 3,6 % und damit schwacher als die Gesamtnach-
frage. Der private Verbrauch ist also eindeutig eine die Konjunkturschwankungen

glattende Variable.

Betrachtet man die Mittelwerte der Veranderungsraten, so sind Aussagen Uber
die durchschnittliche Konsum- bzw. Sparquote mdglich. Im Mittel nahmen die
realen verfligbaren Einkommen von 1975 bis 2002 um 2,1 % je Jahr zu*, die
realen Konsumausgaben wuchsen mit 2,2 % aber geringflgig starker, so dass
die Sparquote (die im Mittel bei reichlich 10 % lag) Uber den gesamten Zeitraum
gesehen etwas gefallen ist. Das keynesianische Gespenst einer langfristig stei-
genden Sparquote durch ,Sattigung“ beim Konsum wird also von den Daten nicht

bestatigt.

Angesichts des recht langen Stitzzeitraums stellt sich die Frage, wie zeitstabil
die geschatzte Beziehung ist. Nach den (blichen Testverfahren®* ergeben sich
keine Hinweise auf Zeitinstabilitaten. Unterteilt man den Gesamtzeitraum den-
noch wie in Abschnitt 4.2 begrindet in zwei ahnlich groRe Teile mit jeweils drei

,kleinen“ Konjunkturzyklen, so ergeben sich fir den Zeitraum von 1975 bis 1987

die (statistisch jeweils hochsignifikanten) Parameterwerte ag = 0,009 und a;
0,70, fur den Zeitraum von 1987 bis 2002 aber die Werte ap = 0,005 und aj

0,76. Der Konsum hatte danach an konjunkturstabilisierender Kraft verloren, da

der Einfluss der Einkommensanderung zu Lasten des ,autonomen“ Konsuman-
stiegs zugenommen hat — die Unterschiede sind allerdings nicht stark genug
ausgepragt, um die Schatzung fur den gesamten Stutzzeitraum als nicht mehr

zutreffende Beschreibung des Zusammenhangs zu hinterfragen.

Haufig wird vermutet, dass die Konsumenten in konjunkturell schwierigen Zeiten
aus ,Vorsicht” weniger ausgeben als normal, wahrend sie in konjunkturell guten
Zeiten mit steigenden Einkommen sorgloser umgehen. Ein solches Verhalten
hatte zur Folge, dass die durchschnittliche Konsumquote im Zeitablauf nicht (wie
bislang geschatzt) anti-, sondern prozyklisch schwanken wirde. Eine Variable,

die solche Stimmungsschwankungen erfassen konnte, ist die Veranderung der

* Geschatzt als halblogarithmischer Trend.
% 7.B. CUSUM-Test, CUSUM-Square-Test, Chow-Strukturbruchtest, Chow-Forecast-Test.
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Arbeitslosigkeit. Schatzungen mit Einbeziehung dieser Variablen erbringen zwar
das vermutete negative Vorzeichen des Schatzparameters, allerdings ist der Ein-
fluss der Variablen statistisch nicht signifikant. Prozyklisches ,Angstsparen® der
Konsumenten scheint empirisch Uber alle Zyklen hinweg also keine Rolle zu
spielen, der Konsum ist vielmehr wie gezeigt ein Konjunkturstabilisator®®. Dies ist
mit Blick auf die Arbeitslosigkeit auch letztlich nicht Gberraschend: Unterstellt, die
Arbeitslosen hatten wegen der EinkommenseinbulRen eine niedrigere Sparquote
(= hohere Konsumquote) als die Beschaftigten, so muss ein Anstieg der Arbeits-
losenquote in der Krise einen Rlckgang der Sparquote (= Anstieg der Konsum-
quote) zur Folge haben. Dies ist in der Tat in statistisch signifikanter Weise der
Fall: Im Stutzzeitraum hatte ein Anstieg der Arbeitslosenquote um 1 Prozent-
punkt einen Anstieg der durchschnittlichen Konsumquote von fast 0,4 Prozent-

punkten zur Folge.

Ein weiterer, viel genannter ,Kandidat® zur Erklarung der Konsumentwicklung ist
der Zins, da teure Gebrauchsgegenstande vielfach auf Kredit gekauft werden. In
Frage daflr kdme der kurzfristige oder langfristige Realzins (= Zins nach Abzug
der Preissteigerungsrate); empirisch erweist sich der kurzfristige Realzins® als
geeigneter. Im gesamten Stutzzeitraum ist der kurzfristige Realzins auf 5 % Sig-
nifikanzniveau als Einflussvariable zu identifizieren, ein Anstieg der Realzinsen
um 1 %-Punkt hatte danach eine Verminderung des Zuwachses beim Privaten
Verbrauch um rund 0,15 %-Punkte zur Folge. Allerdings ist die Signifikanz des
Zinses nicht zeitstabil; detailliertere Untersuchungen zeigen, dass vor allem die
Jahre 1975 bis 1978 fur das Erreichen des Signifikanzniveaus ausschlaggebend
sind, also Jahre, in denen die Anpassung der Schatzwerte an die beobachteten
Werte relativ schlecht ist (vgl. Schaubild 5). Auf dieser fragilen Basis erscheint es
nicht sinnvoll, den Kurzfristzins als zusatzliche Erklarungsvariable in die Schatz-
gleichung fur die Konsumausgaben aufzunehmen. Zusammenfassend bleibt fest-

zuhalten, dass das Verfugbare Einkommen die eindeutig dominante Variable zur

% Allerdings schlie3t dies nicht aus, dass das ,Angstsparen® in bestimmten Phasen voriiberge-

hend Bedeutung gehabt hat; man kénnte so z.B. erklaren, warum im Jahr 2002 der Schatz-
wert des Privaten Konsums deutlich héher als der Ist-Wert ist.

Gemessen als Fibor = Frankfurt Interbank Offered Rate im 3-Monatsbereich. Der Fibor ist ein
Zins fur kurzfristige Kredite fur Zentralbankgeld zwischen Banken und entspricht von den
Schwankungen her den Guthabenzinsen der Kunden von Banken fir Termin(einlage)gelder.
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Erklarung des Privaten Verbrauchs ist und der Private Verbrauch konjunkturelle

Schwankungen der wirtschaftlichen Aktivitat dampft.

Schatzt man zur Kontrolle der erhaltenen Parameter den Zusammenhang von
Konsumausgaben und verfligbarem Einkommen nicht mit den ersten Differenzen
der Logarithmen, sondern mit deren Niveaus und einem linearen Trend, so ergibt
sich flr 1975 bis 2002 das von der 6konomischen Interpretation® her praktisch

deckungsgleiche Ergebnis:

IN(C'r) = 1,7 + 0,007 + t + 0,72 * In(Y"™) RC? = 1,00
(7,0) (8,3) (10,4) DW =1,03

Vom Bestimmtheitsmal her bleiben keine Wiinsche offen®, allerdings weist die
DW-Statistik auf starke positive Korrelation der Residuen hin, was fir temporare
Abweichungen von der langfristigen Grundtendenz spricht. Die Einheitswurzel-
tests fur die Grunddaten hatten ergeben, dass die realen Konsumausgaben und
das reale verfugbare Einkommen differenzenstationare Reihen sind, und zwar
vom Grad 1 (d.h., der Ubergang zu ersten Differenzen macht die Reihen statio-
nar). Solche Reihen konnen wie erwahnt kointegriert sein, und der Johansen-
Test auf Kointegration zeigt dies auch an. GemaR Ubersicht 1 ist eine OLS-
Schatzung der Niveaus dann zuldssig, wenn die Residuen der Schatzung statio-
nar sind, was nach dem Einheitswurzeltest bei dieser Schatzfunktion zweifelsfrei
der Fall ist. Die Autokorrelation erster Ordnung der Schatzung der Niveaus kann
zudem durch die Einflihrung eines MA(1)-Prozesses® leicht beseitigt werden.
Insgesamt muss die Schatzung mit den Niveauvariablen daher als Bestatigung
der mit den ersten Differenzen der Logarithmen geschatzten Konsumfunktion

gewertet werden.

% Das Absolutglied der Schatzung ist 6konomisch belanglos, der Parameter 0,007 entspricht
exakt dem Wert, der mit ersten Differenzen geschatzt worden ist, der Parameter 0,72 weicht
praktisch ebenfalls nicht vom Wert fiir die ersten Differenzen (0,73) ab.

Das ausgewiesene Bestimmtheitsmaf’ von 1,00 ergibt sich durch Rundung. Ein Wert von ex-
akt 1 ist bei Regressionsschatzungen wegen rechentechnischer Restriktionen nicht maglich.
Ein Moving Average-Prozess (MA) unterstellt, dass die Residuen der urspriinglichen Schat-
zung systematischen Einfluss auf die kiinftigen Schatzwerte haben, in ihnen also (prognosere-
levante) Informationen enthalten sind, die die Schatzung noch nicht berlicksichtigt. Im konkre-
ten Fall fihrt die Einbeziehung der um eine Periode verzégerten Residuen (MA(1)) zu einem
DW-Wert von 2,05, die anderen Schatzparameter werden dadurch nur marginal beeinflusst.
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Ein wichtiger Test fur die Glte von Schatzfunktionen ist eine Prognose aul3er-
halb des Stutzbereichs: Die Funktion in Form der ersten Differenzen der Loga-
rithmen wurde deshalb fur den Zeitraum von 1975 bis 1987 geschatzt, und mit
den dabei erhaltenen Koeffizienten wurde die Entwicklung des Privaten
Verbrauchs in den Jahren 1988 bis 2002 berechnet, wie sie sich ergeben hatte,
wenn sich die verfugbaren Einkommen so entwickelt hatten, wie beobachtet
(= ,statische Prognose®). Da der Prognosezeitraum langer als der Stutzzeitraum
der Schatzung ist, handelt es sich bei dieser Vorgehensweise (trotz der Verwen-
dung der Ist- an Stelle der Schatzwerte) nicht nur um einen Prognosetest, son-

dern zugleich um einen sehr harten Test auf Strukturbruch.

Ein fur die Beurteilung der Gute von Prognosen Ubliches statistisches Priafmaf
ist der Theil’sche Ungleichheitskoeffizient. Er ist auf Werte zwischen 0 und 1
normiert, wobei 0 die perfekte Ubereinstimmung von prognostizierter und tat-
sachlich beobachteter Reihe angibt, bei 1 liegt dagegen keinerlei systematische
Beziehung vor. Im vorliegenden Fall errechnet sich ein Wert von 0,13, was ange-
sichts des sehr langen Prognosezeitraums als aul3ergewohnlich gut zu bewerten
ist. Der Theil’sche Ungleichheitskoeffizient (TU) kann in drei Anteilskomponenten
zerlegt werden, die sich zu 1 addieren. Der Mittelwertfehleranteil (M) von beo-
bachteter und geschatzter Reihe zeigt an, ob eine systematische Auseinander-
entwicklung von Prognose- und Ist-Werten vorliegt (= ,bias®), der Varianzfehler-
anteil (V) misst, wie weit sich die Varianz der prognostizierten und der beobach-
teten Reihe unterscheiden, der Kovarianzfehleranteil (K) schliel3lich erfasst die
unsystematischen Fehler, die nicht Mittelwert- und Varianzfehler sind. Aus dieser
Zerlegung folgt, dass der Mittelwert- und Varianzfehleranteil mdglichst klein, der
Kovarianzfehleranteil moglichst hoch sein sollte. Bei der geschatzten Konsum-
funktion auf Basis der ersten Differenzen der Logarithmen ist der Kovarianz-
fehleranteil mit 98 % sehr hoch, so dass von weitgehend unsystematischen

Prognosefehlern auszugehen ist:

Variable: din(C'yy). Stitzzeitraum: 1975-1987; Prognose: 1988-2002
Prafmalle: TU = 0,13 mit M = 0,02, V = 0,00, K= 0,98
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5.1.2. Konsumausgaben des Staates

Neben den privaten Konsumausgaben werden in der Volkswirtschaftlichen Ge-
samtrechnung auch staatliche Konsumausgaben (= Staatsverbrauch) ausgewie-
sen. Darunter versteht man die vom Staat erstellten unentgeltlich abgegebenen
Dienstleistungen, z.B. im Rechtswesen und der o6ffentlichen Verwaltung. Diese
sich auf immerhin 20 % des BIP belaufenden Leistungen werden aus buchhalte-
rischen Grunden als staatlicher ,Eigenverbrauch® interpretiert, obwohl ein erheb-
licher Teil davon als Dienst- bzw. Vorleistungen fur die Burger und Unternehmen

erbracht wird.

Fur die realen Konsumausgaben des Staates (C'st) ist anzunehmen, dass sie
durch politische Entscheidung innerhalb des finanzpolitischen Handlungsspiel-
raums bestimmt sind. Dies lasst Schwierigkeiten fiur die 6konometrische Erkla-
rung erwarten, denn politische Ziele und situationsspezifische Entscheidungen
sind mit den einbezogenen makrodkonomischen Variablen naturgemafd kaum zu
erfassen. Als ,Kandidat“ zur Erklarung des Staatsverbrauchs kommt zunachst
das reale BIP in Frage, denn der Staatsverbrauch kénnte z.B. bewusst antizyk-
lisch angelegt sein, um die Konjunkturschwankungen zu verringern. Zudem ist zu
vermuten, dass die Konsumausgaben des Staates lohnabhangig sind, da die
Erstellung der unentgeltlich abgegebenen Dienstleistungen in der Regel mit er-
heblichem Personalaufwand verbunden ist. Schliellich kdme auch die Zahl der
Arbeitslosen als erklarende Variable in Frage, da sie Einfluss auf die Hohe der
Sachtransfers des Staates haben kdnnten. Bildet man den Zyklus durch das rea-
le BIP und die Lohnkosten durch die realen Léhne je Beschaftigten*' (L'g) ab, so
ergibt sich fir 1975 bis 2002 die Gleichung:

din(C'st) = 0,39 * dIn(Y") + 0,53 + din(L's) + 0,05 * din(AL) RC?=0,20
(2,8) (2,5) (3,7) DW=1,69

Die Schatzfunktion enthalt kein Absolutglied, da es sich als nicht signifikant er-

wies. Das Bestimmtheitsmald der Schatzung ist recht gering; was daflr spricht,

4 Preisbereinigt mit dem Deflator des BIP.
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dass der reale Staatsverbrauch in beachtlichem Umfang durch diskretionare poli-
tische Ausgabengestaltung bestimmt ist. Stabilitdtstests zeigen zwar keinen
Strukturbruch im Untersuchungszeitraum an, und die Untergliederung des Ge-
samtstltzzeitraums in zwei Teile erbringt ahnliche Regressionsparameter, die
einbezogenen Variablen sind aber im Zeitraum 1975 bis 1987 nicht signifikant.
Geht man fur die aktuelle Struktur daher von der Schatzung fur 1987 bis 2002
aus, so ergibt sich die Gleichung*

din(C'st) = 0,41 « din(Y") + 0,49 + din(Lg) + 0,10+dIn(AL) RC?=0,50
(2,8) (2,5) (3,7) DW=2,55

Schaubild 6
Reale Konsumausgaben des Staates
1987 bis 2002; Erste Differenz der Logarithmen
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Ursprungswerte Schatzwerte

*2 Die Alternativspezifikation der Logarithmen der Niveaus erbringt praktisch die gleichen Koeffi-

Zienten: In(C'st) = -2,4 + 0,44 + In(Y") + 0,39 « In(Lg) + 0,11 « In(AL); t-Werte: (-3,1); (5,5): (2,9);
(6,7); RC? = 0,99 DW = 1,79.
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Erneut erweist sich das Absolutglied als nicht signifikant, die Residuen sind nach
dem Einheitswurzeltest stationar. Die Gleichung ist 6konomisch wie folgt zu in-
terpretieren: Wenn das reale BIP um 1% wachst und sich zugleich nichts bei den
realen Lohnen und der Zahl der Arbeitslosen andern wirde, dann wurde der rea-
le Staatsverbrauch nur um rund 0,4 % steigen. Ziehen die realen Léhne um 1 %
an, so treibt dies kostenseitig den Staatsverbrauch fir sich genommen um rund
0,5 % in die Hohe, steigt zudem die Arbeitslosenzahl um 1 %, so kommen
nochmals 0,1 % dazu. In einer Boomphase mit einem Wachstum des BIP von
z.B. 3%, realen Lohnzuwachsen von 2 % und einem Ruckgang der Zahl der Ar-
beitslosen um 5 % ergabe sich fur den Staatsverbrauch ein Zuwachs um 0,43 +
0,52 + 0,1+(-5) = 1,7 %, also ein (verglichen mit dem BIP) stark unterproportio-
nales Wachstum; in der Krise wirde die Rechnung bei typischen Werten lauten
0,4+(-1) + 0,50 + 0,110 = 0,6 %, was den Befund einer konjunkturstabilisieren-

den Rolle des Staatsverbrauchs bestatigt.

Zur Prufung der ,ex post“-Prognose wird wegen des gewahlten Stltzbereichs
eine ,Ruckwartsprognose® durchgefuhrt, die angesichts der relativ schlechten
Abbildungsqualitat der Gleichung Uberraschend positiv ausfallt, wenngleich der

Varianzfehler wie zu erwarten nicht unbeachtlich ist:

Variable din(C'st). Stltzzeitraum: 1987-2002; Prognose: 1975-1986
PrifmaRe: TU =0, 23 mitM =0,01,V=0,21,K=0,78

5.1.3. Bruttoinvestitionen

In der makrodkonomischen Theorie spielen die Investitionen — trotz ihres vergli-
chen mit dem Konsum relativ geringen Anteils am BIP — eine herausragende
Rolle, da sie fur die Entwicklung des Kapitalstocks einer Volkswirtschaft und da-
mit letztlich fir das Wachstum der Gesamtwirtschaft von zentraler Bedeutung
sind. Zudem sind sie auch zyklisch von grolRem Interesse, da sie in Multiplika-

tor/Akzelerator-Modellen als treibende Kraft von Auf- und Abschwiingen angese-
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hen werden®. Als erklarende Variablen fiir die realen Bruttoinvestitionen* kom-
men Auslastungs- und Kostenindikatoren in Frage. Bei hohem Wachstum des
BIP liegen Erweiterungsinvestitionen naher als bei schwachem, bei starkem
Lohnkostendruck sind Rationalisierungsinvestitionen wahrscheinlicher als bei
schwachem, bei hohen Finanzierungskosten fallen Investitionen schwerer als bei
geringen. Die a priori relevanten Indikatoren sind damit das reale BIP, die realen

Lohnkosten je Beschaftigten und die Hohe der realen Kapitalmarktzinsen®.

Empirisch zeigt sich, dass das reale BIP die zentrale Erklarungsvariabel fir die
Investitionstatigkeit ist; es gelingt im Untersuchungszeitraum nicht, einen signifi-
kanten Einfluss von Lohnkosten und Zinsen nachzuweisen, selbst wenn man mit
plausiblen Zeitverzégerungen operiert* und das BIP trotz Gberragender Evidenz
als uberdeckenden Einfluss ausschlie3t. Dass der Nachweis mit den verwende-
ten Daten und Spezifikationen nicht gelingt, bedeutet indes nicht, dass diese Va-
riablen fur die Hohe der Investitionen unerheblich sind. Lohn- und Kapitalkosten
durften zweifellos auf die Renditeerwartungen der Investoren und damit auch auf
die Investitionstatigkeit einwirken, aber offensichtlich nicht in einer mit den hier

verwendeten Datensatzen und Schatzprozeduren zeitstabil berechenbaren Art.

Far 1975 bis 2002 ergibt sich bei stationaren Residuen die Gleichung

din(BI") = -0,028 + 1,96 * dIn(Y") RC2=0,73
(-4,5) (8,6) DW =1,75

3 Bei wachsender Produktion versuchen die Unternehmen ein Absinken des Kapitalkoeffizien-

ten zu verhindern. Der Kapitalkoeffizient gibt das Verhaltnis Kapitalstock zur Hohe der Produk-
tion an. Da dieser Koeffizient erheblich groRer als Eins ist, missen die den Kapitalstock erwei-
ternden Nettoinvestitionen rascher als das BIP steigen. In der Krise wiirden nach dieser Ar-
gumentation dann die Abschreibungen nicht vollstéandig re-investiert, die Nettoinvestitionen al-
S0 negativ werden mussen.

Die gesamten Bruttoinvestitionen setzen sich aus den Bruttoanlageinvestitionen, die wieder in
Maschinen und Bauten sowie sonstige Anlagen (v.a. Software) untergliedert werden kénnen,
sowie den Lagerinvestitionen zusammen. Bruttoinvestitionen minus Abschreibungen sind wie
schon erwahnt die den Kapitalstock verandernden Nettoinvestitionen.

Da Investitionen mit Blick auf erwartete Entwicklungen getatigt werden, waren die erwarteten
Werte dieser GroRen von Interesse; mangels geeigneter Daten wird hier mit den Ist-Werten
geschatzt.

Lasst man mehrere Zeitverzdgerungen kumuliert zu, so ergeben sich auf dem 90%-Niveau
signifikante Einflisse, allerdings sind die Ergebnisse sehr stark von der Spezifikation und dem
Stlitzzeitraum abhangig. Da es hier nur um robuste Ergebnisse innerhalb des Grunddatensat-
zes gehen soll, wird auf die Einbeziehung alternativer Zins- und Lohnvariablen sowie alterna-
tiver Schatzprozeduren verzichtet.
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Schaubild 7
Reale Bruttoinvestitionen
1975 bis 2002; Erste Differenz der Logarithmen
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Ursprungswerte Schatzwerte

Die Alternativspezifikation der Logarithmen der Niveaus erbringt praktisch die
gleichen Koeffizienten*. Okonomisch bedeutet dies, dass die Investitionen im
Konjunkturzyklus zwei mal so stark wie die Produktion schwanken*. Zudem blie-
be die Investitionsquote nur gleich, wenn langerfristig ein BIP-Wachstum von
2,9 % je Jahr erreicht werden wiirde*® — da das Wachstum im Untersuchungszeit-

raum nur 2,2 % p.a. betrug, ist die Investitionsquote also rucklaufig gewesen.

Die ublichen Tests auf Strukturbruch deuten fir die 1990er Jahre auf Instabilita-
ten hin, die Schatzung flur die beiden Teilzeitraume ergibt, dass das Absolutglied

der Schatzung und zugleich der Steigungsparameter etwas zunehmen. Die Reg-

" In(BI")=-8,6-0,027+t+2,04+In(Y"); t-Werte (-7,8); (-7,4); (12,7); RC? = 0,98 DW = 0,92. Bei log-
Niveaus ist die Signifikanz der Koeffizienten fir Realléhne und Zinsen héher als bei log-
Differenzen, aber dennoch nicht befriedigend.

Fir die Nettoinvestitionen errechnet sich ein Absolutglied von -5,0 und ein Steigungsparame-
ter von 4,2 — sie schwanken also rund doppelt so stark wie die Bruttoinvestitionen.

Bedingung fiir einen konstante Investitionsquote ist din(BI) = dIn(Y"). Dies gilt nur bei
-0,028/(1-1,96) = 0,029.
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ressionsgerade wird also im Untersuchungszeitraum steiler, was praktisch be-
deutet, dass die im Vergleich zum BIP prozyklische Variation der Investitionen
noch zugenommen hat. Dieser Aspekt sollte indes nicht Uberbewertet werden,
denn die geschatzte Drehung der Regressionsgeraden ist vornehmlich durch den
ungewodhnlich starken Einbruch der Bruttoinvestitionen in den Jahren 2001/02
bedingt (vgl. Schaubild 7), von dem abzuwarten bleibt, wie nachhaltig er ist, da er

vorrangig auf Lagerabbau zuriickgefiihrt werden kann®.

Die ,ex post‘-Prognose kann bei der Gesamtanpassung zwar nicht vollig Gber-
zeugen, allerdings sind die Prognosefehler ausweislich des hohen Kovarianzan-

teils ganz offensichtlich nicht systematischer Natur:

Variable din(Bl"). Stiitzzeitraum: 1975-1987; Prognose: 1988-2002
Prifmale: TU = 0,27 mit M = 0,02, V = 0,03, K= 0,95

5.1.4. AuRenwirtschaftliche Verflechtungen

Waren die Leistungen an das Ausland und die Leistungen aus dem Ausland
ausgeglichen, so ware mit dem gesamtwirtschaftlichen Konsum und der Brutto-
investition nachfrageseitig das BIP determiniert. In der Realitat weisen die Leis-
tungsbeziehungen mit dem Ausland aber Uberschisse oder Defizite auf. Zur Ab-
bildung dieser Beziehungen ist es moglich, entweder den Saldo oder die beiden
Komponenten, die den Saldo bestimmen (Exporte und Importe), zu schatzen. Da
bislang stets erste Differenzen der Logarithmen der Variablen verwendet worden
sind, erscheint es konsequent, auch die ersten Differenzen der Logarithmen von
Exporten und Importen zu erklaren, auch wenn es nicht moglich ist, daraus direkt
Ruckschlisse auf die Entwicklung des Saldos der Leistungstransaktionen mit
dem Ausland zu ziehen. Fur dieses Vorgehen spricht auch, dass bei den Aus-
landsbeziehungen eine VerknlUpfung der Zeitreihen der Alten Bundeslander mit

denen flir Gesamtdeutschland wesentlich problematischer als bei den bisher be-

* Die Lagerbestande in Preisen von 1995 wurden in den beiden fraglichen Jahren um 47 Mrd. €

vermindert, Ublich in konjunkturellen Schwachephasen sind dagegen eher Werte von rund
10 Mrd. €.
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trachteten Variablen ist, denn 1991 wurde fir die Alten Bundeslander ein Aul3en-
handelstberschuss von real 110 Mrd. € verzeichnet, fir Gesamtdeutschland er-
gibt sich im gleichen Jahr dagegen nur ein Uberschuss von 18 Mrd. €. Auch in
einigen Jahren vor 1991 weist die Statistik hohe positive Salden aus, und zwar in
GroRenordnungen, die nach der Vereinigung nicht wieder erreicht worden sind®".
Insbesondere die Exportentwicklung weist Verwerfungen auf, die sich in den Dif-

ferenzen leichter auffangen lasst als in den Volumina.

Zur Abbildung der realen Exportentwicklung ist es Ublich, auf Mengen- und
Preisvariablen zurlickzugreifen. Als Indikator der belieferungsfahigen MarktgroRe
kann das reale BIP der Welt (Y'w) oder das reale Welthandelsvolumen (WH")
dienen; entsprechende Angaben werden vom Internationalen Wahrungsfonds
(IWF) seit 1973 (Y'w) bzw. seit 1980 (WH") zusammengestellt®. Fir die preisliche
Wettbewerbsfahigkeit der deutschen Exportwirtschaft kdme prinzipiell der Wech-
selkurs der heimischen Wahrung (ausgedriickt in $ je €) in Frage, allerdings wird
ein erheblicher Teil des deutschen Auflenhandels auch in anderen Wahrungen
als dem US-Dollar abgewickelt. Es ist daher sinnvoller, die fur die Jahre ab 1972
vorliegenden Berechnungen der Deutschen Bundesbank Uber die preisliche
Wettbewerbsfahigkeit der deutschen Wirtschaft heranzuziehen. Basis sind dabei
die mit der relativen Bedeutung fur den deutschen Aulienhandel zusammenge-
fassten, um Differenzen in der allgemeinen Preisentwicklung bereinigten Wech-
selkurse von neunzehn Industrielandern, mit denen der Uberwiegende Teil des
deutschen Aullenhandels abgewickelt wird. Dieser Indikator ist so konstruiert,
dass ein Anstieg (= Aufwertung) einen Ruckgang der preislichen Wettbewerbsfa-

higkeit bedeutet. Aus diesem Grund kann der Index der preislichen Wettbe-

" Fir diesen Sachverhalt gibt es drei Erklarungen: Erstens wurden in der VGR der Alten Bun-
deslander die Lieferungen in die DDR als Exporte gebucht, die Lieferungen aus der DDR als
Importe. Schon seit 1987 nahmen die Lieferungen aus den Alten Bundeslandern rasch zu, um
dann in den Jahren 1989 und 1990 zu einem breiten Strom anzuschwellen, wahrend die Liefe-
rungen aus der DDR in die Alten Bundeslander mangels wettbewerbsfahiger Giter auf einem
extrem niedrigen Niveau verharrten. Zweitens hatte sich die Regionalstruktur der Lieferungen
der westdeutschen Industrie mit der Grenzoffnung der DDR stark verandert: Der sprunghafte
Zuwachs des Bedarfs in den Neuen Bundeslandern flihrte bei voll ausgelasteten Produktions-
kapazitaten zum vorlibergehenden Rickzug aus traditionell belieferten entfernten Auslands-
markten. Drittens exportierte die europaische Konkurrenz vermehrt nach Ostdeutschland, was
wiederum steigende Nachfrage nach Investitionsgitern aus Westdeutschland induzierte.

°2' Die Reihen kénnen von der Homepage des IWF heruntergeladen werden.
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werbsposition der deutschen Volkswirtschaft auch als ,realer effektiver Wechsel-

kurs“ (WK") interpretiert werden®.

Zwischen dem realen Welthandel und dem realen BIP der Welt besteht eine
recht enge Beziehung®, wobei die Elastizitadt des Welthandels in Bezug auf das
BIP der Welt fur den zur Verfligung stehenden Stitzzeitraum von 1980 bis 2002
rund 2 betragt. Wenn das Sozialprodukt — wie im Durchschnitt des Zeitraums —
um 3,5 % wachst, so nimmt der Welthandel folglich um 7 % zu. Ursachlich fur
diese Uberproportionale Reaktion des Welthandels auf das Sozialprodukt ist die
zunehmende internationale Arbeitsteilung, die sich in wachsenden Import- und
Exportquoten ausdriickt™. Zur Erklarung der deutschen Exporte (Waren und
Dienste) erweist sich der Welthandel erwartungsgemaf als besser geeignet als
das reale BIP der Welt, so dass diese Variable trotz des verklrzten Stutzbe-
reichs verwendet wird®. Da sich ein Absolutglied als nicht signifikant erwies,
wurde auf die Einbeziehung verzichtet. Die Schatzung einschliel3lich der Variab-
len fUr die preisliche Wettbewerbsfahigkeit und einer Dummy-Variablen (D) fur
die Jahre 1990 und 1993, die vortibergehende Einflisse im Zuge der deutschen
Vereinigung erfassen soll und die weiter unten naher erlautert wird, ergibt fir den
Stitzzeitraum 1980 bis 2002% (bei wiederum auf dem 99%-Niveau stationéren

Residuen) die Gleichung

dIn(EX")=0,77+dIn(WH")-0,49+dIn(WK")-0,42-dIn(WK'(-1))+0,80-D  RCZ?= 0,86
(11,8) (-5,0) (-4,4) (7,4) DW = 2,00

** Die Reihe kann von der Homepage der Deutschen Bundesbank heruntergeladen werden. Die

Bundesbank ermittelt zudem einen analogen Index fir einen breiteren Landerkreis, der zeitlich
aber nicht so weit zurtickreicht.

Fur 1980 bis 2002 ergibt sich bei Verwendung der ersten Differenzen der Logarithmen ein
RC? von 0,49. Es handelt sich um eine proportionale Beziehung, das Absolutglied der Schat-
zung ist nicht signifikant.

Die Quoten sind bei Industrieerzeugnissen hoher als bei Dienstleitungen, wenngleich sich das
Bild in den letzten Jahren auch hier etwas geandert hat. Dies gilt insbesondere fir internatio-
nale Finanzdienstleistungen; die vom Warenhandel abhangigen Dienstleistungen (vor allem
Versicherungen und Transportdienste) wachsen naturgemaf mit dem Warenaustausch.

Da die deutschen Exporte naturgemafn Teil des Welthandels sind, erklaren sie sich bei diesem
Ansatz teilweise ,selbst®. Allerdings ist der Anteil der deutschen Exporte am gesamten Welt-
handel so gering, dass dieser Einfluss unproblematisch erscheint.

Die Welthandelszahlen liegen wie erwahnt erst ab 1980 vor.

54

55

56

57



Beitrage der Hochschule Pforzheim Nr. 113 45

Schaubild 8
Realer Export
1980 bis 2002; Erste Differenz der Logarithmen
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Ursprungswerte Schatzwerte

Die geschatzte Beziehung ist 6konomisch wie folgt zu interpretieren: Wenn der
Welthandel real um 1 % wéachst, nimmt der deutsche Export um knapp 0,8 % zu,
Deutschland verliert also Anteile am Welthandel. Dies ist nicht als beunruhigen-
des Anzeichen fur den Verlust von Wettbewerbsfahigkeit auf den Exportmarkten
zu sehen; plausibler ist der Verweis auf das geringere wirtschaftliche Wachstum
Deutschlands im Vergleich zum Weltdurchschnitt und die damit verbundene ge-
ringere Absorptionsfahigkeit (= Importfahigkeit). Auf Dauer kann der Export c.p.
nur so rasch wachsen wie der Import, anderenfalls wiirden wachsende Uber-
schusse der Leistungsbilanz zu Wechselkursreaktionen fuhren (Aufwertung der
heimischen Wahrung und damit Erschwerung der Exporte und Erleichterung der
Importe), oder die Wechselkursreaktion musste durch Kapitalexporte verhindert

werden.

Ein Beispiel fur diesen Vorgang ist Japan, denn Japan hat einen strukturellen

Leistungsbilanziberschuss und ein strukturelles Defizit in der Kapitalverkehrsbi-
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lanz (= Nettokapitalexport). In einer alternden Gesellschaft (wie der Japans) kann
eine solche Strategie Sinn machen: die gegenwartig aktive Generation vermeidet
die Kosten der Kinderaufzucht und erwirbt als alternative Altersicherung durch
Leistungsbilanziberschisse Kapital im Ausland. Der Lebensunterhalt kann dann

spater aus Zinsen und Kapitalauflésung bestritten werden®.

Der Indikator fur die preisliche Wettbewerbsfahigkeit ist wie erwahnt wie ein rea-
ler Wechselkurs konstruiert, ein Anstieg (Aufwertung) hat also einen Verlust an
Wettbewerbsfahigkeit zur Folge, so dass das Vorzeichen des Schatzparameters
in der Regressionsgleichung negativ sein muss. Empirisch zeigt sich, dass die
Entwicklung des Wechselkurses des laufenden Jahres signifikanten Einfluss hat,
aber auch die Veranderung des Vorjahres noch mit gleicher Starke nachwirkt.
Steigt der Indikator also real zwei Jahre in Folge mit einer Rate von 1 %, so
drickt dies den deutschen Export real um 0,9 %; war der Indikator dagegen im
Vorjahr um 1 % gestiegen und fallt im laufenden Jahr um 1% zuruck, so kom-
pensieren sich die Auswirkungen. Der Wechselkurseinfluss kann mittelfristig also
beachtlich sein, sollte allerdings auf sehr lange Sicht nicht Gberbewertet werden,
denn langfristig ist eine Tendenz zur Kaufkraftparitat der Wahrungen wahrschein-
lich, d.h. der reale effektive Wechselkurs durfte langfristig mehr oder weniger

stabil sein®.

Die Dummy-Variable enthalt fir die Jahre 1990 bis 1993 die ersten Differenzen
der Logarithmen des realen Imports, sonst sind die Werte 0. lhre Einfuhrung ist
mit temporaren Veranderungen des Aullenhandels im Zuge der deutschen Ver-
einigung begrindet: Im Jahr 1990 und 1991 trieb der Vereinigungsboom auch
die Konjunktur in den europaischen Nachbarlandern nach oben, was wiederum
dazu fuhrte, dass die westdeutschen Exporte in diese Lander starker als sonst
anzogen. Diese Sonderbedingungen liefen im Verlauf des Jahres 1992 aus und

schlugen 1993 in eine starke Rezession und Einbruch der deutschen Exporte

%8 Allerdings ist dies nur die monetére Seite: der Realtransfer miisste entweder durch zuwan-

dernde Pflege- und Dienstleistungskrafte oder durch Exodus der japanischen Rentner in ar-
beitskraftereiche Lander erfolgen.

Im Untersuchungszeitraum nahm der reale effektive Wechselkurs allerdings um -0,3 % p.a.
ab, d.h. die Wettbewerbsposition der deutschen Exportwirtschaft hat sich wechselkursbedingt
verbessert.
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um. Okonomisch bedeutet der Schatzwert des Dummy-Parameters, dass die
Exporte in dieser Zeit je Prozentpunkt der deutschen Importe um 0,8 % hdher
(1990 bis 1992) beziehungsweise niedriger (1993) als sonst ausfielen® — die De-
ckung des sprunghaft gestiegenen ostdeutschen Bedarfs an Konsum- und Inves-

titionsgutern war also eine europaische ,Gemeinschaftsleistung®.

Angesichts des verkurzten Stutzzeitraums und der durch eine Dummy-Variable
eingefangenen ,Storung“ Anfang der 1990er Jahre machen formale Tests uber
Zeitstabilitat der Schatzung wenig Sinn. Da die erhaltenen Koeffizienten aber
Werten entsprechen, die auch schon fur die 1970er Jahre beobachtet worden
sind, besteht kein Anlass, an der Stabilitdt der Koeffizienten zu zweifeln®. Die
Prognose aullerhalb des Stltzbereichs widerspricht dem nicht, der Fehler ist

weitgehend unsystematisch:

Variable dIn(EX"). Stitzzeitraum: 1987-2002; Prognose: 1980-1986
Prafmalle: TU = 0,19 mit M = 0,04, V = 0,16, K= 0,80

AbschlieRend sei darauf hingewiesen, dass der Export deutlich starker als das
deutsche BIP schwankt, obwohl die Elastizitat fur den Welthandel auf ,nur” 0,77
geschatzt worden ist. Ursachlich dafir ist, dass der Welthandel rascher expan-
diert und starkere Schwankungen als das deutsche BIP aufweist; der Export ist
also (wie die Investitionen) eine klar prozyklische Variable®’. Als Daumenformel
fur konjunkturelle Prognosen gilt, dass die Weltkonjunktur zwei bis drei mal so
stark auf die deutschen Exporte durchschlagt wie die preisliche Wettbewerbsfa-
higkeit. Eine Aufwertung des Euro in einem konjunkturell freundlichen Umfeld ist

also wesentlich leichter zu verkraften als in einem Abschwung.

® Die Schatzung ohne die Dummy-Variable ergibt mit einer Elastizitdt von 0,85 (WH') bzw.
-0,47 (WK') praktisch die gleichen Parameter, RC? fallt mit 0,51 naturgemaR deutlich niedriger
aus; auch die DW-Statistik (1,54) verschlechtert sich.

Die Schatzung der Gleichung mit Logarithmen bestatigt im Grundsatz die Ergebnisse, man
erhalt In(EX")=4,0+0,92+In(WH")-0,17+In(WK')-0,43-In(WK'(-1))+0,63D; t-Werte: (5,2); (50,2);
(-0,8); (-2,4); (3,1). RC?2=0,99; DW = 0,74. Danach ware der Einfluss der ,Mengenkomponen-
te” (realer Welthandel) betragsmalig etwas héher, der Einfluss der ,Preiskomponente” (realer
Wechselkurs) etwas geringer.

Eine direkte Regression ohne Absolutglied ergibt flr den Stiitzzeitraum 1980 bis 2002 eine
Elastizitat von rund 2,5.
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Die Importfunktion enthalt analog zur Exportfunktion als Mengenindikator Y,
denn das BIP in Deutschland kann als relevantes Marktvolumen interpretiert
werden; als Preisindikator wird wieder WK’ herangezogen. Empirisch zeigt sich,
dass die Wechselkursvariable keinen signifikanten Einfluss auf die Importent-
wicklung hat; die Importe sind also zumindest mit Blick auf WK" (und den eben-
falls getesteten Dollar-Kurs) nicht wechselkurselastisch. Zumindest flr Rohstoff-
und Vormaterialeinfuhren ist dies auch nicht unplausibel, da die Nachfrage dafur
allgemein als wenig preiselastisch anzusehen ist. Die Schatzungen ergaben
auch keine Signifikanz fur das Absolutglied (das ein zeitabhangiges ,,autonomes*
Wachstum der Importe ausdriicken wuirde), vielmehr erwies sich die Konjunktur

im Inland als die zentrale Erklarungsvariable.

Als Schatzgleichung mit stationaren Residuen ergibt sich fir 1975 bis 2002%:

din(IM") = 2,12 « din(Y") RC2=0,62
(11,6) DW = 1,14

Der niedrige DW-Wert weist auf Autokorrelation 1. Ordnung in den Residuen hin;
Autokorrelationen hoherer Ordnung liegen nicht vor. Die Autokorrelation 1. Ord-
nung kann durch einen MA(1)-Prozess beseitigt werden; da sich der geschatzte
Elastizitatsparameter fur das BIP dadurch praktisch nicht verandert, wird darauf
verzichtet. Die geschatzte Elastizitat der Importe in Bezug auf das deutsche BIP
liegt im Stutzzeitraum 1975 bis 2002 also bei reichlich 2; die Unterteilung des
Stutzzeitraums in zwei Abschnitte ergibt, dass sich die Elastizitat von 1,8 auf 2,4
erhoht hat. Eine Ursache dafiir kdnnte sein, dass die ,Importintensitat* der ver-
schiedenen Nachfragekomponenten unterschiedlich ist, und sich deren Anteil
verandert hat. In der Tat ergibt sich eine Verbesserung der Anpassungsqualitat

der Schatzung, wenn man statt des BIP dessen Teilkomponenten (den Privaten

® Die Alternativspezifikation mit den Log-Niveaus ergibt In(IM")=-9,5+2,09-In(Y"); t-Werte
(-20,4); (32,8); RC? = 0,98; DW = 0,15. Mit Blick auf die Mengenelastizitat ergibt sich wieder
ein Wert von reichlich 2, der DW-Wert spricht dafiir, dass relevante Erklarungsvariable fehlen.
Bezieht man den (nominalen) $-Kurs ein, so ergibt sich ein mit einem t-Wert von 3,5 statis-
tisch abgesicherter Schatzparameter von 0,22. Da ein erheblicher Teil der Einfuhren aus Dol-
lar-notierten Rohstoffen besteht, ist dies auf den ersten Blick nicht unplausibel, allerdings ist
der Uberschlagig durch die t-Werte angezeigte Erklarungsbeitrag fiir die Gesamtschatzung re-
lativ gering. Die Signifikanz ergibt sich zudem ausschlieRlich aus dem zweiten Teilstltzzeit-
raum.
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Verbrauch, die Bruttoinvestitionen und den Export) als Erklarende verwendet,
allerdings verscharft sich damit zugleich das Problem der Parameterinstabilitat
im Stutzzeitraum, was dagegen spricht, die Regressoren als Ausdruck unter-
schiedlicher Importintensitaten zu interpretieren, da solche Unterschiede relativ

zeitstabil sein durften.

Schaubild 9
Realer Import
1975 bis 2002; Erste Differenz der Logarithmen
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Ursprungswerte Schatzwerte

Genauere Untersuchungen der Parameterschwankungen zeigen, dass vor allem
die Jahre 1997 bis 2000 mit ihren sehr hohen Importvolumina entscheidend sind.
Far diese Jahre konnen Sonderfaktoren geltend gemacht werden: 1997 und
1998 fuhrten die Wahrungskrisen in Stidostasien zu einer dramatischen Abwer-
tung der dortigen Wahrungen und zu interner Rezession, so dass die Exporte
aus diesen Landern kraftig zunahmen, darunter auch die nach Deutschland. Hin-
zu kam, dass das Exportsortiment dieser Lander gut auf den 1999 und 2000 zu
beobachtenden Informationstechnik-Boom abgestimmt war. Beide Faktoren sind

mit hoher Wahrscheinlichkeit vortibergehender Natur, so dass es sich empfiehit,
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auch kunftig vom geschatzten Elastizitatskoeffizienten von reichlich 2 auszuge-

hen.

Die ex post-Prognose zeigt insgesamt zufriedenstellende Ergebnisse und insbe-
sondere keinerlei Anzeichen fur systematische Prognosefehler, was allerdings
auch nicht tGberraschen kann, da es sich bei Importelastizitdten in der Grof3en-

ordnung von 2 um einen empirisch vielfach bestatigten Wert handelt:

Variable din(IM"). Stitzzeitraum: 1975-1987; Prognose: 1988-2002
Prafmafe: TU = 0,21 mit M = 0,00, V = 0,04, K= 0,96

AbschlieRend sei betont, dass die Importe stark Uberproportional mit dem BIP
schwanken. Ursachlich dafur sind die deutlich starkeren Ausschlage in der Pro-
duktion von Gutern (die nur rund ein Drittel des BIP ausmachen) im Vergleich zur
Produktion von Diensten (zwei Drittel des BIP) bei erheblich héheren Importquo-

ten in der Guterproduktion.

5.1.5. Gesamtnachfrage und Produktion

Mit der Schatzung der Komponenten des BIP ist naturgemal auch die Gesamt-
nachfrage und damit (bei hinreichender Produktionskapazitat) zugleich die Hohe
der Produktion bestimmt. Waren die metrischen Niveaus geschatzt worden, so
ergabe sich Y' einfach als Identitat aus C'yy + C'st + BI' + EX' - IM', und man
kénnte die Schatzwerte fiir C'yy usw. addieren und den tatsachlichen Werten von
Y' gegenlberstellen. Da die Log-Differenzen geschétzt worden sind, konnen die
Teilkomponenten nicht einfach addiert werden, vielmehr missen zunachst die
logarithmischen Niveaus ermittelt werden. Diese werden metrisch transformiert,
addiert, die Summe wird logarithmiert und dann wird die erste Differenz der Lo-
garithmen dieser Summe gebildet. Dies geschieht im Rahmen eines Modells,
das aus den funf Schatzgleichungen fur die Nachfragekomponenten und der er-

wahnten Identitat ,BIP = Summe der Komponenten® besteht.

Es gibt zwei Maoglichkeiten, ein solches Modell zu berechnen. Die erste ist die

aus der ex post-Prognose schon bekannte statische Simulation. Dabei werden
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Schaubild 10
Reales BIP
1980 bis 2002; Erste Differenz der Logarithmen
Statische Prognose
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Ursprungswerte Schatzwerte
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wie erwahnt die tatsachlich realisierten Werte des Stutzzeitraums als erklarende
Variablen eingesetzt, so dass dieses Verfahren keine Prognosefehler in den er-
klarenden Variablen zulasst und daher ,bessere” Ergebnisse erbringt als das
sogenannte dynamische Modell. Bei diesem Modell werden nicht die tatsachlich
realisierten, sondern die geschatzten Werte fir die Prognose verwendet. Schau-

bild 10 zeigt die Ergebnisse der beiden Verfahren.

Fir die statische Modellprognose kann ohne Einschrankung von einer befriedi-
genden Erklarung fir den Stutzzeitraum 1980 bis 2002 gesprochen werden®. Bei
der dynamischen Ldsung gibt es in einzelnen Jahren z.T. erhebliche Abweichun-
gen, insbesondere 1981, 1997 und 2000 wird die tatsachliche Entwicklung deut-
lich Uberschatzt. Berucksichtigt man, dass Schatzfehler wieder in das Modell
eingehen, so ergibt sich insgesamt aber dennoch eine beachtliche Ubereinstim-
mung des Verlaufs®. Die Schatzwerte erreichen im Durchschnitt 90% der Ist-
Werte, d.h. sie verlaufen gegenuber der Ursprungsreihe wie Ublich etwas ge-

dampft.

5.2. Schatzfunktionen fur Preise und L6hne

5.2.1. Preise

Die bisher verwendeten Grofien waren reale Grol3en, also um die Inflation berei-
nigte Produktions- bzw. Nachfragewerte. Unter Inflation versteht man allgemein
einen nachhaltigen Anstieg des gesamtwirtschaftlichen Preisniveaus, ausge-
drickt durch den Preisindex des BIP (,Deflator des BIP“), in dem sich die Preis-
entwicklung aller Nachfragekomponenten des BIP niederschlagt (also auch die
Preise fur Investitionsguter oder Exportguter), oder den Preisindex des Privaten

Verbrauchs®, in dem nur der fiir die Haushalte relevante Preisanstieg erfasst ist.

® Die Begrenzung auf 1980 ist durch die Exportfunktion bedingt, da fur den realen Welthandel

erst Daten ab 1980 genutzt werden konnten. Die ,Gute* der Prognose kann durch lineare
Schatzgleichung ohne Absolutglied verdeutlicht werden. Idealerweise ergabe sich dabei so-
wohl flr den Schatzparameter als auch fiir das Bestimmtheitsmall der Wert 1. Im konkreten
Fall ergibt sich fir Ist-Werte (Y') und Schéatzwerten (Y'r) die Beziehung din(Y") = 0,98+dIn(Y'r);
t-Wert (17,9); RC?=0,84; DW=1,21.

% Die Schatzgleichung lautet din(Y") = 0,91-dIn(Y's); t-Wert (12,8); RC2=0,71; DW=1,16.

% Hier ausgedrickt durch den Deflator der Konsumausgaben der Privaten Haushalte. Eine al-
ternative Ausdrucksform ist der vom Statistischen Bundesamt ermittelte Preisindex fur die
Kosten der privaten Lebensfihrung (Verbraucherpreisindex).
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Gesamtwirtschaftlich tritt Inflation auf, wenn die zahlungsfahige Nachfrage héher
als das Guterangebot ist (,demand pull inflation®) oder wenn die Kosten aus dem
Ruder laufen (,cost push inflation®), z.B. weil die Lohne starker als die Produktivi-
tat steigen oder der Wechselkurs die Importe verteuert. Vorausgesetzt ist dabei
allerdings jeweils, dass die Geldpolitik die Inflation durch Ausweitung der Geld-
versorgung zulasst (= ,alimentiert). Damit sind drei potenzielle Indikatoren zur
Erklarung der Inflationsrate in einer Volkswirtschaft genannt: die Nachfrage (ge-
messen durch die Veranderung des realen BIP®), der Kostendruck (gemessen
durch die Veranderung der Lohnstlickkosten oder durch anziehende Importprei-
se, weil der Wechselkurs zur Schwache neigt) und die Ausweitung der Geld-

menge.

Empirisch zeigt sich bei Verwendung entsprechender Indikatoren flr 1975 bis
2002, dass die Lohnstlickkosten (LSK) den Uberragenden Erklarungsbeitrag flr
den Preisindex des BIP (P) erbringen, Veranderungen der Nachfrage (Y') eine
Rolle spielen und sich Auf- oder Abwertungen des Euro gegenuber dem Dollar
(WK$) niederschlagen; die Geldmenge und das Absolutglied erwiesen sich als

nicht signifikant. Die Schatzgleichung mit stationaren Residuen lautet®:

din(P) = 0,29 « din(Y") + 0,45 * dIn(LSK) + 0,39 * dIn(LSK(-1)) - 0,04 * din(WK$)
(5,8) (6,3) (6,7) (-3,7)

mit RC?=0,85 und DW=1,37. Die Schatzparameter besagen, dass die Lohn-
stiickkosten schon im Folgejahr zu 84 % in die Preise Uberwalzt worden sind.
Verandert sich das BIP um 1 Prozent, ziehen die Preise zusatzlich um 0,29 Pro-

zent an oder gehen um diesen Wert zurlck; eine Aufwertung des Euro gegen-

" Der ,richtige Indikator fir eine Nachfrageinflation ware eigentlich die Kapazitatsauslastung,
allerdings ist die volkswirtschaftliche Produktionskapazitat nicht bekannt, sondern muss mit
Hilfe statistischer Verfahren geschéatzt werden. Da die Kapazitat eine Grofde ist, die sich we-
sentlich stetiger entwickelt als die realisierte Nachfrage, kdnnen die Schwankungen der Nach-
frage als Kapazitatsauslastungsindikator interpretiert werden. Dieses Verfahren erscheint im
Untersuchungszeitraum zulassig, da echte Kapazitatsengpasse (v.a. auf dem Arbeitsmarkt)
seit 1975 nicht mehr beobachtet worden sind.

In alternativer Spezifizierung der Logarithmen der Niveaus lautet die Schatzgleichung:
In(P)=5,2+0,51In(Y")+0,80°In(LSK)+0,36¢In(LSK(-1))-0,02:In(WK$(-1)); t-Werte (537,5); (4,1);
(5,9), (2,9), (-1,4). RC?=1,00; DW=0,91. Danach ware der Wechselkurseinfluss nur schwach
signifikant; die zentrale Bedeutung der Lohnstlckkosten wird allerdings auch durch diese
Schatzung bestatigt.
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uber dem Dollar um 10 % drtckt die Preise fur sich genommen um 0,4 %, eine

Abwertung lasst sie um diesen Satz steigen.

Schaubild 11
Preisniveau (Deflator des BIP)
1975 bis 2002; Erste Differenz der Logarithmen
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Ursprungswerte Schatzwerte

Der BIP-Parameter drickt nicht nur Schwankungen der Nachfrage aus, denn
weil das BIP im langerfristigen Trend um rund 2 % je Jahr steigt, folgt aus dem
geschatzten Parameter, dass es einen vom Anstieg der Lohnstickkosten unab-
hangigen Preisanstieg von 2+0,29, also rund 0,6 % je Jahr, gibt, der summarisch

auf andere Einflisse wie z.B. Messfehler zurlickgefiihrt werden kann®.

% Die Bundesbank hat in einer Untersuchung festgestellt, dass die Inflationsrate durch das Er-

hebungsverfahren des Statistischen Bundesamtes um ca. 0,75 Prozentpunkte Uberzeichnet
wird, und zwar vor allem wegen unzureichender Berticksichtigung von Qualitatsverbesserun-
gen. Vgl. Hoffmann (1998).
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Die Schatzung fir die beiden Teilzeitrdume 1975 bis 1987 und 1987 bis 2002
erbringt praktisch unveranderte Koeffizienten; Tests auf Strukturbruch bestati-
gen, dass der Zusammenhang im Untersuchungszeitraum stabil ist. Die befriedi-

genden Ergebnisse der ex post-Prognose kénnen daher nicht Uberraschen:

Variable dIn(P). Stutzzeitraum: 1975-1987; Prognose: 1988-2002
Prifmale: TU = 0,16 mit M = 0,00, V = 0,02, K= 0,98

Die Preiserklarung Uber die Lohnstlickkosten ist unmittelbar plausibel: Da die
Lohnstlickkosten das Verhaltnis von Lohnsumme je Beschaftigten und Produkti-
on je Erwerbstatigen sind, steigen sie immer dann, wenn die Lohne rascher zu-
nehmen als die Arbeitsproduktivitat. Dies geht entweder zu Lasten der Gewinne
und/oder der Beschaftigung, oder der Anstieg der Lohnstickkosten kann von den
Unternehmen in die Preise Uberwalzt werden. Vorraussetzung fir die Uberwal-
zung ist eine hinreichende Ausweitung der Geldmenge; von daher ist es auf den
ersten Blick Uberraschend, dass die Geldmenge keinen signifikanten Einfluss auf
die Hohe der Inflationsrate hat, wenn man sie zusatzlich in die Preisgleichung
einbezieht. Dies bedeutet aber nicht, dass die Geldversorgung keinen Einfluss
auf die Inflationsrate hatte. Im Gegenteil: Erklart man die Preise ausschlie3lich
durch die Geldmenge (M3)", so ergibt sich fiir 1987 bis 2002"" die Gleichung™.

din(P)=-0,024+0,12edIn(M3)+0,17edIn(M3(-1))+0,27edIn(M3(-2))+0,11edIn(M3(-3))
(-6,0) (3,7) (5,6) (8,8) (3,5)

° Die Geldmenge wird blicherweise in drei Abgrenzungen ermittelt: M1, M2 und M3 (mit M von

engl. money). M1 ist dabei eine enge Abgrenzung, die nur Bargeldbestande und taglich fallige
Sichtguthaben der inlandischen Nichtbanken umfasst; M3 ist die weiteste Abgrenzung, in der
auch Spar- und Termineinlagen sowie Geldmarktpapiere enthalten sind. Zur Preiserklarung ist
eine weite Abgrenzung der Liquiditat sinnvoll.

Der Zusammenhang von Geldmenge und Preisniveau ist fur den ersten Teilstltzraum von
1975 bis 1987 mit dem gleichen Ansatz nur unzureichend zu identifizieren. Anfang der 1970er
Jahre waren die Inflationsraten nach Olpreisschub und Lohnabschliissen von teilweise (ber
10 % recht hoch und wurden durch Geldverknappung und Rezession zurickgefihrt. Offenbar
war die Zeitfolge des Durchwirkens geldpolitischer Impulse in dieser Periode anders. Die Al-
ternativspezifikation mit den Logarithmen der Niveaus ergibt In(P)=-2,8t+0,14<In(M3)+
0,17+In(M3(-1))+0,27-In(M3(-2))+0,14+In(M3(-3));, t-Werte (16,2); (4,4), (4,6); (7,3), (4.4).
RC2=1,00; DW=1,51.

Die deutsche Geldmenge M3 weist zwei Briiche auf: Zunachst bei der D-Mark-Einflihrung
1990 in Ostdeutschland, dann nach dem Ubergang zum Euro im Jahr 1999: Seit dessen Ein-
fuhrung wird der deutsche Beitrag zu M3 des Euro-Raums als deutsche Geldmenge interpre-
tiert, was methodisch zweifellos problematisch, empirisch aber nicht anders |6sbar ist.
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mit RC? = 0,90 und DW = 1,90. Eine Ausweitung der Geldmenge um 1 % beno-
tigt danach vier Jahre, um in die Preise durchzuwirken; die Preise sind dann um
0,67 % gestiegen. Dass der Geldmengenausweitungsimpuls nicht vollstandig in
die Preise durchschlagt, ist durch die Ausweitung der Guterproduktion und die
empirisch belegte Verringerung der Umlaufgeschwindigkeit des Geldes (v) be-
dingt, denn grundsatzlich gilt gemal Quantitatsgleichung”™ din(M) + din(v) =
din(Y") + dIin(P) bzw. aufgelést nach der Preissteigerungsrate: din(P) = din(M) +
din(v) — din(Y").

Zusammenfassend ist festzuhalten, dass die Geldmenge langfristig einen deutli-
chen Einfluss auf die Preise hat, und die Lohnstuckkosten das wesentliche Ele-

ment der Umsetzung geldpolitischer Impulse in Preisentwicklungen sind.

5.2.2. Lohne

Lohnstlickkosten sind das Verhaltnis von Lohn- und Gehaltssumme (einschlief3-
lich Arbeitgeberbeitrage zur gesetzlichen Sozialversicherung) zum BIP. Die
Lohn- und Gehaltssumme setzt sich wiederum aus der Zahl der Beschaftigten
und den Léhnen und Gehaltern je beschaftigten Arbeithehmer zusammen, letzte-
re wiederum sind das Produkt aus der Zahl der geleisteten Stunden und dem

Stundenlohn.

Okonomische Bestimmungsgriinde der Lohnhdhe sind Ublicherweise die Beteili-
gung der Beschaftigten an der Steigerung der Arbeitsproduktivitat und ein Aus-
gleich fur die allgemeine Preissteigerung. Von der Veranderung der Zahl der Ar-
beitslosen konnte ebenfalls ein Einfluss ausgehen, da die Verhandlungsposition
der Gewerkschaften gegentber den Arbeitsgeberverbanden bei wachsender Ar-

beitslosigkeit schwieriger wird.

"® Die Quantitatsgleichung lautet M « v = Y" « P. Auf beiden Seiten der Gleichung stehen die

Transaktionswerte einer Periode: Auf der linken Seite werden Sie durch die Geldmenge und
ihre ,Nutzungsintensitat“ (Umlaufgeschwindigkeit) ausgedriickt, auf der rechten Seite als Um-
satz (Menge mal Preis). Durch Logarithmieren ergibt sich die additive Verknipfung, durch Bil-
dung der ersten Differenzen erhalt man naherungsweise die Beziehung der prozentualen Ver-
anderungsraten.
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Far 1975 bis 2002 ergibt sich folgende Schatzgleichung fur die Veranderung der

Lohn- und Gehaltssumme je Beschaftigten (Lg)™:

din(Lg) = 0,67edIn(Y/ET) + 1,14edIn(P) - 0,02 e dIn(AL(-1)) RC? = 0,83
(5,0) (13,0) (-2,5) DW = 1,44

Ein durch ein Absolutglied ausgedrlickter ,autonomer‘ Lohnanstieg liel3 sich
Okonometrisch nicht identifizieren, der Lohn je beschaftigten Arbeitnehmer ist
mafgeblich durch die Arbeitsproduktivitat (BIP je Erwerbstatigen = Y/ET) und
den Inflationsausgleich (dIn(P)) bestimmt, die Veranderung der Arbeitslosigkeit
schlagt sich mit einem Jahr Verzogerung in den Lohnen nieder, aber nur gering:
steigt die Arbeitslosigkeit z.B. um 10 %, so liegen die Lohnzuwachse ein Jahr

spater gerade einmal um 0,2 % niedriger als sonst.

Schaubild 12
Lohn je Beschaftigten
1985 bis 2002; Erste Differenz der Logarithmen
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Ursprungswerte Schatzwerte

™ Die Residuen sind auf dem 99%-Niveau stationaren. Alternativspezifikation mit den Logarith-

men der Niveaus (ohne nicht signifikantem Trend): In(Lg)=-6,12+0,69¢In(Y/ET)+1,09+In(P)-
0,04-In(AL(-1)); t-Werte (-15,0); (9,3); (22,9); (5,0). RC?=1,00; DW=0,95.
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Gemessen an den t-Werten ist der Inflationsausgleich die zentrale Bestim-
mungsgroRe fur die Lohne; der geschatzte Koeffizient von 1,14 zeigt, dass nicht
nur ein Ausgleich fur die gestiegenen Preise vereinbart worden ist, sondern so-
gar noch etwas darlUber hinaus. Allerdings geht der Produktivitatsfortschritt (rea-
les BIP je Erwerbstatigen) nicht vollstandig, sondern nur zu 2/3 in die Léhne ein.
Die Schatzwerte sollten daher im Zusammenhang gesehen werden, da die dko-
nometrische Identifizierung von Produktivitatsfortschritt und Inflationsausgleich
nicht einfach ist. Was ,zu viel“ an Preisausgleich verteilt worden ist, steht natur-
gemald nicht mehr fur die Produktivitatsverteilung zur Verfligung und umgekehrt.
Da die durchschnittliche Veranderungsrate des Preisniveaus im Zeitraum von
1975 bis 2002 mit knapp 3 % fast doppelt so hoch war wie die der Arbeitsproduk-
tivitat, halten sich 14 % mehr Inflationsausgleich und 33 % weniger ,Produktivi-
tatsausgleich® ungefahr die Wage. Praktisch bedeutet dies, dass der gesamte
Produktivitatszuwachs als Reallohnzuwachs an die Beschaftigten verteilt worden

ist.

Die Untergliederung des Stltzzeitraums in die zwei Teilperioden von 1975 bis
1987 und von 1987 bis 2002 bestatigt im Grundsatz die Schatzfunktion, zeigt
aber an, dass der Einfluss der Veranderung der Arbeitslosigkeit an Gewicht ge-
wonnen hat: der geschatzte Parameter stieg von -0,02 auf -0,08. Ein Anstieg der
Arbeitslosigkeit von 10 % bewirkte im Durchschnitt der Jahre 1987 bis 2002 da-
nach um 0,8 Prozent niedrigere Zuwachse bei der Lohnsumme je Beschaftigten.
Trotz dieser Modifikation im Zeitverlauf fallt die ex post-Prognose zufriedenstel-

lend aus:

Variable dIn(Lg). Stutzzeitraum: 1975-1987; Prognose: 1988-2002
Prifmale: TU = 0,15 mit M = 0,00, V = 0,01, K= 0,99

Stellt man nicht auf die Lohne je Arbeitnehmer, sondern auf deren Stundenléhne
(Lh) ab™, so ergibt sich fir 1975 bis 20027

> Naherungsweise errechnet als Lohn- und Gehaltessumme/Zahl der Arbeitnehmer (= Lohn je

Beschaftigten) geteilt durch die Zahl der geleistete Stunden je Erwerbstatigen.

6 Alternativspezifikation mit den Niveaus der Logarithmen (ohne Absolutglied und nicht signifi-
kantem Trend): In(L,=-4,23-0,46¢In(h/ET)+0,58¢In(Y/ET)+1,34+In(P)-0,04-In(AL(-1)); t-Werte:
(-4,1);(-3,0); (6,9); (21,2); (-4,2). RC?=1,00; DW=0,89.
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din(Ly) = -0,76edIn(h/ET) + 0,66edIn(Y/ET) + 1,24edIn(P) - 0,02dIn(AL(-1))
(-4,0) (4,6) (10,9) (-2,2)

mit RC? = 0,83; DW = 1,48. Die Untergliederung in die zwei Teilzeitraume ergibt
wieder, dass der Einfluss der Veranderung der Arbeitslosigkeit quantitativ zu-

nimmt (Schatzparameter -0,08), die ex post-Prognose ist ordentlich:

Variable dIn(Ly). Stutzzeitraum: 1975-1987; Prognose: 1988-2002
Prafmalle: TU = 0,12 mit M = 0,01, V = 0,00, K= 0,99

Interessant ist nicht so sehr die Bestatigung der Schatzergebnisse flr die Lohne
je Beschaftigten, sondern deren Aufteilung in Stundenléhne und geleistete Stun-
den, da in Deutschland im Stutzzeitraum eine massive Verkurzung der Wochen-
arbeitszeit (,Kampf um die 35-Stunden-Woche®) stattgefunden hat””. Bringt man
zur 6konomischen Interpretation der Gleichung din(h/ET) auf die linke Seite, so
steht dort der Anstieg der Lohne je Stunde und die Veranderung der Zahl der
geleisteten Stunden je Arbeitnehmer, zusammengenommen also das Einkom-
men je Beschaftigten. Steigen die Stundenléhne z.B. um 5 % und sinkt gleichzei-
tig die Zahl der bezahlten Stunden um 2 %, so steigen die Einkommen je Be-
schaftigten um 5 % + 0,76¢(-2) %, also um 3,48 %. Praktisch bedeutet der
Schatzkoeffizient fur die Stundenzahl, dass die Verringerung der Zahl der geleis-
teten Stunden je Erwerbstatigen gesamtwirtschaftlich zu drei Vierteln ohne
Lohnausgleich erfolgt ist, also faktisch von den Beschaftigten in Form von Ver-
zicht auf sonst mogliche Einkommenssteigerungen zu tragen war. Geht man von
einer Reduktion von 40 auf 35 Stunden je Woche aus (minus 12,5 %), so errech-
net sich eine Einkommensminderung gegenuber einer Situation ohne Arbeits-

zeitverkurzung von rund 9 %.

Die Schatzfunktion flr die Preise hatten die Lohnstickkosten als wichtigste Er-
klarungskomponente identifiziert: Immer wenn die Lohne rascher als die Arbeits-

produktivitat steigen, wachst auch der lohnbedingte Druck auf die Preise. Umge-

" Als Meilenstein auf dem Weg zur 35-Stunden-Woche muss der Streik des Jahres 1984 gewer-
tet werden.
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kehrt gilt aber auch, dass die Lohnentwicklung mit der Preissteigerungsrate ,er-
klart* werden kann — offensichtlich handelt es sich bei der Lohn-Preis-Beziehung
um einen zirkularen Prozess. Mit Blick auf die zeitliche Dynamik gehen die Prei-
se unverzogert in die Lohngleichung ein, in die Preisgleichung gehen die Lohne
dagegen unverzogert und verzdgert ein. Offensichtlich gelingt es den Unterneh-
men nur schrittweise, die hoheren Lohnkosten in die Preise zu uberwalzen, wah-
rend Preissteigerungen uber die jahrlichen Tarifabschlisse direkt in Lohnaus-
gleich umgesetzt werden kdonnen. Dies spricht dafur, dass die Lohne der treiben-

de Impuls der Lohn-Preis-Beziehung sind.

5.3. Schatzfunktionen fur Beschéaftigung und Arbeitslosigkeit

5.3.1. Beschaéftigung

Die Hohe der Beschaftigung (gemessen an der Zahl der Erwerbstatigen) durfte
nachfrageseitig von der Hohe der Produktion abhangen, angebotsseitig ist ein
Einfluss der Lohnkosten (gemessen als Reallohn je Beschaftigten, also der Loh-
ne je Beschaftigten nach Abzug der Inflationsrate; L's) und der Kapitalkosten (ge-
messen als langfristiger Realzins; IL") zu vermuten. Empirisch zeigt sich, dass
der Einfluss der Kapitalkosten nicht fur alle getesteten Stltzperioden signifikant
ist und bei der Alternativspezifikation mit den Niveaus der Logarithmen keinen
Erklarungsbeitrag erbringt, sodass auf die Einbeziehung verzichtet wurde. Da
sich das Absolutglied ebenfalls nicht als signifikant erwies, wurde es in der
Schatzung nicht bericksichtigt. Unter Einbeziehung von Wirkungsverzégerungen

ergab sich dann die Gleichung”

dIn(ET)=0,36edIn(Y")+0,42edIn(Y'(-1))-0,37edIn(L's)-0,41edIn(Ls(-1)) RCZ?= 0,76
(4,3) (4,7) (-2,8) (-3,9) DW = 1,84

Die Residuen sind nach Einheitswurzeltest stationar. Die Parameter fiir die bei-
den Teilzeitrdume variieren in der Aufteilung auf unverzdgerte und verzdgerte

Exogene, schwanken in der Summe aber nur wenig. Obwohl Strukturbruchtest

8 Alternativspezifikation mit den Niveaus der Logarithmen erbrachte folgende Gleichung:

IN(ET)=12,9+0,25+In(Y")+0,44+In(Y'(-1))-0,19+In(L’5)-0,55+In(L's(-1)); t-Werte (16,9); (2,3); (3,4):
(-1,2); (-4,0). RC?=0,98; DW=0,74.
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nicht positiv ausfallen, deuten die Werte fur die ex post-Prognose auf eine ver-
gleichsweise maRige Ubereinstimmung der prognostizierten mit der geschatzten

Reihe hin, die Fehler sind allerdings weitgehend nicht systematischer Natur:

Variable dIn(ET). Stutzzeitraum: 1975-1987; Prognose: 1988-2002
Prifmale: TU = 0,28 mit M = 0,08, V = 0,04, K= 0,88

Ein nachhaltiger Anstieg beim BIP um 1 % fuhrt ohne Veranderung bei den rea-
len Lohnkosten zu einem Anstieg der Beschaftigung um 0,78 %. Wachst das BIP
wie im Durchschnitt des Stlutzzeitraums um 2,2 % je Jahr, so nimmt die Beschaf-
tigung c.p. um immerhin 1,72 % p.a. zu. Tatsachlich wuchs sie aber nur um
0,7 %, also um 1 Prozentpunkt weniger. Ursachlich dafur ist der Anstieg der Re-
alldhne, denn ein Anstieg der Lohne um 1 % lasst die Zahl der Erwerbstatigen fur

sich genommen um 0,78 % sinken.

Schaubild 13
Zahl der Erwerbstatigen
1975 bis 2002; Erste Differenz der Logarithmen
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Das Schatzergebnis spricht dafir, dass positive Beschaftigungseffekte des Wirt-
schaftswachstums — anders als vielfach vermutet — sehr wohl vorhanden sind,
sie aber in der Vergangenheit durch ungefahr gleich starke negative Beschafti-
gungseffekte von der Lohnseite her kompensiert wurden. Rein rechnerisch wur-
de bei einem realen BIP-Wachstum von mittelfristig 2 % bei stagnierenden Real-
I6hnen ein jahrlicher Anstieg der Zahl der Beschaftigten von rund 1,5 % oder

600 000 zu erwarten sein.

Um Arbeitsmarkteffekte in der genannten GréRenordnung zu erzielen, brauchte
es eine Lohnpolitik, die darauf verzichtet, die Fortschritte der Arbeitsproduktivitat
an die Beschaftigten zu verteilen. Um diesen Gedanken zu verdeutlichen sei das
Einstellungskalkul der Unternehmen in Erinnerung gerufen: Ein zusatzlicher Be-
schaftigter wird (Arbeitsmoglichkeiten und Absatz vorausgesetzt) eingestellt,
wenn die zusatzlichen Einnahmen, die der Betrieb durch die Einstellung realisie-
ren kann, mindestens so hoch sind wie die zusatzlichen Ausgaben fur den Arbei-
ter. Die Ausgabe fur eine zusatzliche Arbeitseinheit entspricht dem Lohnsatz (L),
und zwar nicht nur dem Direktlohn, sondern dem Lohn einschlie3lich aller Lohn-
nebenkosten flr bezahlten Urlaub, Beitrage zur gesetzlichen Sozialversicherung
usw. Teilt man zur lllustration die in der VGR ausgewiesenen Arbeitnehmerent-
gelte durch die Zahl der Arbeitnehmer, so ergibt sich fur 2002 ein Wert von rund
33 000 € je Beschaftigten oder 23 € je Stunde. Die zusatzliche Einnahme des
Unternehmens entspricht dem mit dem Produktpreis (P) bewerteten Zusatzpro-
dukt (AY') des zusatzlichen Beschaftigten (AET). Einstellungen erfolgen also so

lange, bis gilt

AY'
AET

_AY'eP
AET

L
P

Der Quotient L/P druckt den Reallohn aus, der durch die dazu passende Grenz-
produktivitat der Arbeit ,abgedeckt sein muss. Die Ubliche dkonomische An-
nahme ist, dass diese Grenzproduktivitat deutlich niedriger ist als die statistisch
leichter messbare Durchschnittsproduktivitat von 23 €/h. Herrscht Arbeitslosig-
keit, so muss der Reallohn sinken, damit weniger produktive ,Outsider® (Arbeits-

lose) eingestellt werden konnen. Gibt es durch wissenschaftlich-technischen
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Fortschritt eine Tendenz zur Steigerung der Produktivitat, so reicht Stagnation
der Realléhne hin, um zusatzliche Einstellungen hervorzurufen (linke Seite klei-
ner als rechte Seite der Gleichung). Wird der Produktivitatsfortschritt dagegen an
die Erwerbstatigen verteilt (= Steigerung der Realldhne im Ausmal} des Produkti-
vitatsfortschritts), so es gibt keinen Raum fiur Neueinstellungen (rechte Seite
gleich linke Seite der Gleichung). Steigen die Realldhne sogar rascher als die
Produktivitat (linke Seite grofier als rechte Seite der Gleichung), so wird die Ar-
beitsproduktivitat in den Unternehmen Uber die Entlassungen der am geringsten
produktiven Arbeiter gesteigert. Wirde die so erreichte ,Entlassungsproduktivi-
tat“ in der nachsten Tarifverhandlungsrunde zum Anlass flr héhere Lohne ge-
nommen, ergabe sich zwangslaufig eine Spirale der Beschaftigungsein-
schrankung. Aus diesen Uberlegungen folgt, dass die Léhne bei Existenz von
Arbeitslosigkeit nicht nach der in der deutschen Praxis ublichen Formel ,Lohn-
steigerung = Preisausgleich + Produktivitatsanstieg“ abgeschlossen werden soll-
ten. Um zusatzliche Beschaftigungsmaoglichkeiten zu schaffen, sind vielmehr

deutlich geringere Steigerungsraten erforderlich.

5.3.2. Arbeitslose

Zur Erklarung der Arbeitslosigkeit kommen prinzipiell die gleichen Einflussfakto-
ren in Frage wie bei der Beschaftigung, allerdings schwankt die erste Differenz
der Logarithmen der Arbeitslosen wesentlich starker als die der Erwerbstatigen,
so dass weniger zeitstabile Parameter zu erwarten sind, da einzelne Extremwer-
te einen starken Einfluss auf die Schatzung haben kdnnen™. Ein Absolutglied
erwies sich in der Schatzung als nicht signifikant; der Zinssatz hat im Untersu-
chungszeitraum offenbar einen gewissen Einfluss auf die Hohe der Arbeitslosig-
keit, allerdings ist der Erklarungsbeitrag stark von der Abgrenzung des Untersu-
chungszeitraums abhangig. Da er sich zudem in der Alternativspezifikation der
Logarithmen fur den gesamten Stutzzeitraum als nicht signifikant herausstellte,
wurde darauf verzichtet, ihn in die Schatzung einzubeziehen. Bei den Lohnkos-
ten erwiesen sich die Lohnstlickkosten als besser geeignet als der Reallohn je

Beschaftigten, so dass diese Variable verwendet wurde. Als Gleichung fir den

" Extremes Beispiel ist das Jahr 1975 als die Zahl der Arbeitslosen sich verdoppelte.
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Zeitraum 1975 bis 2002 ergibt sich bei nach Einheitswurzeltest stationaren Resi-

duen®:

din(AL) = -3,78 o din(Y") + 4,57 e dIn(LSK(-1))

(-5,7) (9,0)

RC?=0,73
DW = 1,37

Schaubild 14
Zahl der Arbeitslosen
1975 bis 2002; erste Differenz der Logarithmen
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Ein Aufschwungjahr mit einem Wachstum des realen BIP von typischerweise

3 % brachte danach im Durchschnitt des Schatzzeitraums fur sich genommen

eine konjunkturbedingte Verminderung der Zahl der Arbeitslosen um rund 11 %.

Allerdings sind Aufschwungjahre typischerweise auch Jahre mit einem (folgen-

80 Alternativspezifikation: In(AL=33,1-3,01+In(Y")+4,25-In(LSK(-1)); t-Werte (8,2); (-5,9); (9,1).

RC?=0,88; DW=0,42.
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den) Anstieg der Lohnstlckkosten. Anhand des Schatzparameters flr LSK ist
ersichtlich, dass ein Anstieg der Lohnstlckkosten um 2 % (wie er im Durchschnitt
im Stutzzeitraum zu beobachten war) einen Anstieg der Zahl der Arbeitslosen
sproduzierte®, der fast der Abbauwirkung eines Aufschwungjahres entspricht.
Ohne Unterstltzung durch die Lohnstlickkosten ist deshalb an einen nachhalti-

gen Abbau der Arbeitslosigkeit nicht zu denken.

Bei der Prufung auf Zeitstabilitat der Schatzung ergibt sich, dass die Schatzkoef-
fizienten im Zeitablauf kleiner werden, was darauf hindeutet, dass die zyklische
Reaktion der Arbeitslosigkeit auf Veranderungen des BIP und der Lohnstick-
kosten abgenommen hat. Okonomisch kénnte dies durch Verfestigung der Ar-
beitslosigkeit erklart werden: ein wachsender Teil der Arbeitslosen (Langzeitar-
beitslose) nimmt an den Austauschprozessen auf dem Arbeitsmarkt nicht mehr
Teil.

Schatzt man zur genaueren Untersuchung der zeitlichen Entwicklung ausgehend
vom Stutzzeitraum 1975 bis 1987 gleitende 13-Jahres-Fenster (so genannte
,moving-window“-Technik), so ergibt sich wie in Schaubild 15 zu sehen eine kla-
re Anpassungstendenz auf Werte von rund -2,1 (Y) bzw. 2,5 (LSK). Fur die aktu-
elle Entwicklung soll deshalb von der Schatzung im Zeitraum von 1987 bis 2002

ausgegangen werden; sie erbringt

din(AL) = -2,11 o dIn(Y") + 2,45 e dIn(LSK(-1)) RC? = 0,56
(-5,7) (9,0) DW = 2,25

Nutzt man diese Schatzgleichung trotz a priori Bedenken fur eine Ruckwarts-
prognose, so ergibt sich ein immerhin passables Ergebnis, was dadurch bedingt
ist, dass sich die Parameterbewegungen in ihrer gegenlaufigen Wirkung weitge-

hend kompensieren.

Variable dIn(AL). Statzzeitraum: 1987-2002; Prognose: 1975-1986
Prifmale: TU = 0,41 mit M = 0,00, V =0,11, K= 0,89
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Schaubild 15

Regressionsparameter bei gleitenden 13-Jahres-Fenstern
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Wurden die Lohnstuckkosten ausgehend von der Schatzung fur 1987 bis 2002
z.B. Uber 5 Jahre konstant bleiben und wurde das BIP real mit einer Rate von
2 % wachsen, so wurde die nach dieser Schatzung extrapolierte Arbeitslosigkeit
je Jahr um rund 4 %, also innerhalb von 5 Jahren um fast 20 % sinken. Das ist
zweifellos nicht wenig, wirde die Arbeitslosigkeit aber dennoch nur von rund
4 Mill. auf 3,2 Mill. Personen zuruckfihren. Dieses Ergebnis steht in Kontrast zur
Uberschlagsrechnung bei der Zahl der Erwerbstatigen, die bei diesem Szenario
mit 0,6 Mill. je Jahr deutlich starker zunahm als hier der Ruckgang der Zahl der
Arbeitslosen. Ursachlich dafur ist z.T. der Unterschied in den Kostenvariablen
(L's und LSK), bedeutender dirfte allerdings sein, dass bei sich verbessernder
Situation auf dem Arbeitsmarkt ein Teil der ,stillen Reserve“ wieder erwerbstatig

wird, d.h. die Erwerbsbeteiligung wachst.

Konstante Lohnstlckkosten wirden einen Kurswechsel in der Lohnpolitik bedin-
gen, denn dies bedeutet, dass die Nominalléhne je Beschaftigten nur im Umfang

der Arbeitsproduktivitat steigen dirften. Da die Arbeitsproduktivitat in der Ten-
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denz der letzten 15 Jahre mit einer Rate zunahm, die etwas niedriger war als die
Inflationsrate, waren konstante Lohnstiickkosten praktisch gleichbedeutend mit
einem leichten Riickgang der Realldhne (um ca. 0,5 % je Jahr). Diese Uber-
schlagsrechnung zeigt, dass die Hoffnung auf Abbau der Arbeitslosigkeit durch
Wirtschaftswachstum trlgerisch bleibt, wenn von der Lohnseite keine Unterstit-
zung kommt. Aber selbst wenn sie kame, musste sie langanhaltend sein, um

spurbare Wirkungen zu erreichen.

AbschlieRend bleibt zu fragen, warum die Lohnbildungsprozesse vom Anstieg
der Arbeitslosigkeit so wenig beeinflusst worden sind. Als Erklarung bietet sich
an, dass die Arbeitslosen faktisch nicht in Konkurrenz zu den Beschaftigten ste-
hen. Ein Grund dafur sind sicherlich die tarifvertraglich vereinbarten Mindestloh-
ne, die die Preiskonkurrenz auf dem Arbeitsmarkt unterbinden. Eine andere Ur-
sache sind die Unterschiede in den Ausbildungs- und Arbeitsfahigkeitsprofilen
von Arbeitslosen und Beschaftigten, die eine effektive Arbeitsmarktkonkurrenz
verhindern und die Entstehung von Langzeitarbeitslosigkeit begunstigen. Denk-
bar sind auch zu geringe 6konomische Anreize zur Arbeitsaufnahme, wenn die
erzielbaren Marktldhne nicht allzu weit von den Satzen der Arbeitslosenhilfe ent-
fernt sind. Schliel3lich kommt auch die so genannte ,Insider-Outsider-Theorie® in
Betracht, nach der Beschaftigte (Insider) und Arbeitslose (Outsider) aus der Sicht
der einstellenden Unternehmen wegen Informationsineffizienzen keine perfekten
Substitute sind.

5.3.3. Inflation und Arbeitslosigkeit

Abschlie®end soll auf den Zusammenhang von Inflationsrate (ausgedrickt als
Veranderungsrate des BIP-Deflators (AP)) und Arbeitslosenquote (ALQ) einge-
gangen werden, der in der okonomischen Debatte als Phillips-Kurve bekannt
geworden ist. In seiner grobsten Form wird dabei ein wirtschaftspolitisch nutzba-
rer negativer Zusammenhang (,trade off) der beiden Variablen unterstellt: durch
ein Mehr an Inflation kdnne man die Arbeitslosenquote senken. Schatzt man die-
se Kurve fur Deutschland im Zeitraum flr 1975 bis 2002, so zeigt sich in der Tat
ein klarer negativer Zusammenhang (vgl. Schaubild 16), die Schatzparameter

sind allerdings nicht zeitstabil.
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Schaubild 16
Deflator des BIP und Arbeitslosenquote
1975 bis 2002
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Gleitende Schatzungen mit einem 13-Jahres-Fenster ergeben einen Anstieg des
Absolutglieds der Schatzung von zunachst 6 auf spater mehr als 10 und eine
Verdreifachung des Steigungsparameters von -0,3 auf -0,9. Geht man fur die

aktuelle Situation von der Schatzgleichung fur 1987 bis 2002 aus, so ergibt sich

AP =10,3-0,85e ALQ RC2? = 0,61
(6,0) (-4,9) DW = 1,37

Extrapoliert man Uber die beobachteten Werte hinaus, so hiel3e dies, dass eine
Arbeitslosenquote von Null mit einer Inflationsrate von 10,3 % einherginge, eine
Inflationsrate von Null dagegen eine Arbeitslosigkeit von 12,1 % ,erfordern® war-
de und die von der EZB angestrebte Inflationsrate von 2 % je Jahr rechnerisch
eine Arbeitslosenquote von 10 % zur Folge hatte, also ungefahr den Wert, der

auch tatsachlich zu verzeichnen ist.
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Solche Interpretationen im Sinne einer Wahlmdglichkeit zwischen mehr Inflation
oder mehr Arbeitslosigkeit sind natirlich Unsinn. Zwar kann die (Geld-) Politik die
Inflationsrate durch Ausweitung der Geldmenge beeinflussen, aber ob die so ge-
schaffene nominale Mehrnachfrage zu mehr Produktion (und damit Ruckgang
der Arbeitslosigkeit) fuhrt, entscheidet sich letztlich auf dem Arbeitsmarkt. Ur-
sachlich fir Arbeitslosigkeit ist nicht die Inflationsrate, sondern wie gezeigt u.a.
die Veranderung der Lohnstlckkosten. Die Lohnstlckkosten bestimmen aber
zugleich auch die Inflationsrate. Offensichtlich sind die Lohnstuckkosten also das
entscheidende Bindeglied zwischen Inflation und Arbeitslosenquote. Vor diesem
Hintergrund kann nicht Uberraschen, dass die Phillips-Kurve in ihrer ursprungli-
chen Version eine Beziehung zwischen Lohnstuckkosten und der Hohe der Ar-
beitslosenquote war; erst spater wurde sie unter der Annahme einer weitgehend
konstanten Entwicklung der Arbeitsproduktivitat (AP) wegen LSK - AP = P zur
inversen (negativen) Beziehung zwischen Preisen und Arbeitslosenquote modifi-

ziert.

Die Beziehung zwischen Preisen und Lohnstlckkosten war in der geschatzten
Preisgleichung positiv, und die Beziehung zwischen Lohnstlickkosten und Ar-
beitslosigkeit ist ebenfalls positiv geschatzt worden, so dass ein negativer Zu-
sammenhang zwischen Inflationsrate und Arbeitslosenquote vdllig unplausibel
erscheint. Der empirisch feststellbare negative Zusammenhang muss daher an-
dere Ursachen haben. Die grafische Inspektion des Zusammenhangs der Veran-
derungsrate von P und der Arbeitslosenquote ergibt, dass die Datenpunkte ,Loo-
pings“ machen. Die Loopings sind aber offensichtlich nicht lagestabil, sondern
haben eine Drift nach rechts-unten. Ursachlich daflr sind klare Trends: Die Infla-
tionsrate sinkt bei linearem Trendansatz von rund 4,5 % im Jahr 1975 auf knapp
1 % im Jahr 2002, zugleich steigt die Arbeitslosenquote trendmaflig von etwas
mehr als 6 % auf reichlich 11 %. Kombiniert man diese Daten, so ist eine syste-
matische Entwicklungstendenz von links-oben (4,5 AP / 6 ALQ) nach rechts-
unten (1 AP / 11 ALQ) nicht Uberraschend.

Verwendet man trendbereinigte Werte, so zeigt sich, dass die Wertepaare um
den Koordinatenursprung streuen, aber vornehmlich im zweiten und vierten

Quadranten liegen, also positive Abweichungen bei der Inflationsrate mit negati-
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ven Abweichungen bei der Arbeitslosenquote einhergehen und umgekehrt. Diese
inverse Beziehung ist auch véllig plausibel: Nach Uberschreiten des konjunktu-
rellen Hochpunkts ist Ublicherweise eine zunachst fallende, dann stagnierende
Inflationsrate und zugleich eine zunachst steigende, dann stagnierende Arbeits-
losenquote zu erwarten. Die Phillips-Kurve ist also eine statistische lllusion. Es
gibt keine langfristig stabile, wirtschaftpolitisch ausnutzbare negative Beziehung
von Arbeitslosigkeit und Inflation. Die lllusion entsteht aus der Kombination von
zyklisch reversiblen Kreisbewegungen und langerfristigen Trends. Inzwischen
scheint zumindest der Trend zu rucklaufigen Inflationsraten gestoppt zu sein,
weil die Geldpolitik das gewlinschte Mal} an Preisstabilitat erreicht hat. Wie weit
der Trend zu steigender Arbeitslosenquote schon ausgelaufen ist, bleibt abzu-
warten. Grundsatzlich spricht jedenfalls nichts gegen die Mdglichkeit, dass sich
die zyklische Bewegung der Phillips-Relation kunftig um wesentlich niedrigere

Mittelwerte der Arbeitslosigkeit abspielen kann.

6. Fazit

Ziel der Arbeit war es, mit Hilfe 6konometrischer Methoden grundlegende Bezie-
hungen zwischen makrodkonomischen Variablen flr die Bundesrepublik
Deutschland aufzuzeigen, und zwar in einer Form, die auch von nicht speziell fur
diese Fragen Vorgebildeten nachvollzogen werden kann. Die 6konometrischen
Werkzeuge sind fir eine empirisch gehaltvolle Okonomie zu wichtig, um sie aus-
schliel3lich methodisch versierten Spezialisten zu Uberlassen. Gerade weil die
Entwicklung okonometrischer Methoden in den letzten Jahre erhebliche Fort-
schritte gemacht hat, ist die Kluft zwischen Spezialisten und an robusten empiri-
schen Ergebnissen interessierten Praktikern groRer geworden. Wenn diese Aus-
arbeitung dazu beitragen kann, sie ein Stlck zu verkleinern, war es der Muhe

wert.

Was sind die wesentliche Ergebnisse? Zunachst zeigte sich fur die gesamtwirt-
schaftlichen Nachfragekomponenten, dass das verflUgbare Einkommen der
Haushalte nach wie vor die zentrale Erklarungsvariable fir den Privaten
Verbrauch ist. Der Konsum wachst in Deutschland im Gleichschritt mit den Ein-

kommen, von Sattigungserscheinungen und steigender durchschnittlicher Spar-
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quote ist keine Spur zu finden. Fir die staatlichen Konsumausgaben war die
Identifikation der BestimmungsgroRen wesentlich schwieriger, es zeigte sich
aber, dass die Lohnentwicklung eine wichtige Bestimmungsgrof3e ist, auch die
Hohe der Arbeitslosigkeit zieht den Staatsverbrauch nach oben. Sowohl die pri-
vaten als auch die staatlichen Konsumausgaben erwiesen sich als konjunktur-

stabilisierende Elemente.

Die Bruttoinvestitionen und mehr noch die Nettoinvestitionen reagieren sehr stark
konjunkturzyklisch; sie treiben durch ihre Nachfrageimpulse die Gesamtkonjunk-
tur und reagieren zugleich prozyklisch auf deren Schwankungen. Ein Einfluss der
Zinsen war nicht nachzuweisen, die Entwicklung des realen BIP erwies sich als
zentrale Erklarungsvariable. Die Exporte sind fur die deutsche Wirtschaft eben-
falls eine klar zyklusverstarkende Kraft. Sie hangen naturgemafl von der Ent-
wicklung des Welthandels ab, aber auch der Wechselkurs schlagt kraftig durch.
Bei den Importen fallt die Identifikation eines Wechselkurseinflusses dagegen
schwerer, einer der Grunde dafur durfte sein, dass insbesondere Rohstoffe und

Vormaterialimporte wenig preiselastisch sind.

Die Entwicklung des gesamtwirtschaftlichen Preisniveaus wird in Kern von den
Lohnstlckkosten bestimmt, aber auch die Kapazitatsauslastung und der Wech-
selkurs spielen eine Rolle. Zur Erklarung der Lohnentwicklung eignen sich die
Entwicklung der Arbeitsproduktivitat, die Inflationsrate und auch die Entwicklung
der Arbeitslosigkeit, wenngleich letztere angesichts der schon seit rund zwanzig
Jahren anhaltenden Massenarbeitslosigkeit einen erstaunlich geringen Erkla-
rungsbeitrag liefert. Auffallig war, dass die Verringerung der Zahl der geleisteten
Stunden je Erwerbstatigen — anders als von den meisten Beteiligten wahrge-
nommen — gesamtwirtschaftlich zu drei Vierteln ohne Lohnausgleich erfolgt ist,
also faktisch von den Beschaftigten in Form von Verzicht auf sonst mogliche Ein-

kommenssteigerungen zu tragen war.

Bei der Erklarung der Hohe der Beschaftigung und der Arbeitslosigkeit standen
wie schon bei den Preisen die Lohnkosten im Zentrum. Wirden die Lohnstuck-
kosten Uber 5 Jahre konstant bleiben, so kann die Arbeitslosigkeit je Jahr nach

den Schatzergebnissen um rund 20 % sinken. Das ist zweifellos nicht wenig,
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wurde die Arbeitslosigkeit aber dennoch nur um rund 0,8 Mill. Personen zurtck-
fuhren, weil die Erwerbsbeteiligung bei sich verbessernder Situation auf dem Ar-

beitsmarkt wachst.

Die zentrale Rolle der Lohnpolitik fir mehr Beschaftigung wird durch eine Re-
interpretation der ,Phillips-Kurve® unterstrichen. Der empirisch bestatigte inverse
Zusammenhang von Inflationsrate und Arbeitslosenquote ist eine statistische
lllusion, die aus der Kombination von zyklisch reversiblen Kreisbewegungen und
langerfristigen Trends entsteht. Durch eine Politik des billigen Geldes lasst sich
zumindest bei streng regulierten Arbeitsmarkten kein Wachstum erzeugen, da

der Zusammenhang von Lohnstuckkosten und Preisen sehr eng ist.
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