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Zusammenfassung:
In dieser Arbeit wird ein Fehlerkorrekturmechanismus zur Modellierung der Umlaufrendite

festverzinslicher Wertpapiere in den Jahren 1976 - 1994 verwendet. Dabei kommen sowoh!
Einzelgleichungsschitzverfahren, als auch ein Systemschitzverfahren zur Anwendung.

Summary:

In this paper, an error correction mechanism is used to model the average yield of German
bonds in 1976 ~1994. Both single equation and systems of equation analysis is applied.



1. Einleitung

Ein kurzer Blick in das Inhaltsverzeichnis einer wirtschaftswissenschaftlichen Zeitschrift
genigt, um die Populzmtat der Fe}ﬂerkorrektunnodelle als Modelle 8konomischen Verhaltens
in der aktuellen quantitativen ertschaﬁsforschung zu erkennen. Berelts I.D. Sargan (1964)
verwendete einen Fehlerkorrekturmechamsmus doch wurde dieser Ansatz erst wieder durch
JEH. Davidson, DF. Hendry, F. Srba und S. Yeo (1978) aufgegriffen. 'Nachdem das
theoretische Fundaiment in den 80er Jahren - insbesondere durch RF Engle ‘und C.W.J.
Gfanger (1987) - verfeinert worden war, nahm die Zahl der Anwendungen ]edach deutlich zu.
Dabei konnten so unterschiedliche Problemstellungen wie z.B. die Geldnachfrage (Rudel, T,,

1989), die Beschaftzgungsnachfrage (Matthes R, Schulze P.M., 1991), die Zinsstruktur (Hali
A.D., Anderson, HM,, Granger, CW.J., 1992) und dae Kauﬂcraftpantatentheone (Johansen
S., Juselius, K , 1992) model iert werden

Grundsitzlich lassen sich bei der okonomemschen Modellblldung zwei kontrare Rlchtungfm
erkennen. Haufig wird das Modell unter volhgem Verzxcht auf die okonomlsche Theorie
ausschlieBlich auf Basis der vorliegenden Daten spezxﬁzmrt Dieser reinen Zeltrmhenanalyse_
steht die theonebczogene Modellierung gegentiber, bei der die Modellspez:ﬂkanon durch die
Wirtschafistheorie vorgegeben ist. Durch die Entwmklung der Fehlerkorrekturmodeiie {engl.:
error correction model ECM) konnte eine Synthese dleser benden Extrempomtmnen erreicht
werden (Matthes R Schulze PM 1991 S. 417)

Auch in einem weiteren Punkt bietet das Fehl'erkorr.ekturmOdeﬂ ‘¢ine bemerkenswerte
Integration unterschiedlicher Aspekte. Da o6konomische Zeitreihen hiufig einen Trend
aufweisen, miissen sie vor der Modellschitzung in einen stationiren ProzeB tiberflihrt werden.
Das in diesem Zusammenhang vorgeéchlagene' Verfahren der Différehzéribildurig (zB. im
Rahmen des ARIMA-Verfahrens) fiihrt jedoch dazu, daB die Informationen tber den
langfristigen  Zusammenhang  zwischen den Modellvanablen verlorengehen  Das
Fehlerkorrekturmodell integriert dagegen sowohl Niveauvariablen, die die langfristigen
Informationen beinhalten, als auch Differenzen, die tber die kurzfnsnge Dynamik Auskuntt
geben (Maddala, G.S., 1992, S. 588).

In dieser Arbeit wird das Instrumentarium der Fehlerkorrektummdeﬂe verwendet, um die
Entwicklung des Kap1ta1marktzmses zu modelheren Auf die Erlauterung der theoretischen
Fundamente der ECM wird dabei verzwhtet Ausfiihrliche Darstellungen der emzelnen Schitz-
und Testverfahren ﬁnden sich zB in W.W. Charemza und D.F. Deadman (1992), K.
Cuthbertson, M.P. Tay}or und S.G. Hall (1992) sowie in A. Banerjee et al. (1993) Fur die
Durchﬁ;hrung der Berechnungeu wurden die Module PCGIVE und PCFIML des
Softwarepakets PC-GIVE 6.01 verwendet.



2. Ein Fehlerkorrekturmodell zur Zinsentwicklung
2.1. Voriiberlegungen

Ausgangspunkt der Untersuchung ist der Ansatz von J. Wolters (1990), der ein
Fchlerkorrekturmodell zur Zinsstruktur mit Hllfe des Engle~Granger- sowie des Stock~
Verfahrens schiitzt. Dabei wird die Umlaufrendite aller festverzinslichen Wertpapiere in
‘Deutschland durch den stsatz fur Drenmonatsg,e]der in Frankﬁjrt sowne die Rendlte
drexmonat;ger amerikanischer Schatzwechsel erklirt,

Wihrend die Deutsc_he Bundesbank auf die ]Arigfrisfigen Zinsen nur 'wenig_E_inﬂu_B_' hat, kann sie
iiber die Wertpapierpénsionsgeéchﬁ&e__ die Geldmarktzinsen relativ gut _kont_rbilieren. Der
Dreimonatsgeldmarktsatz bildet die Politik der Bundesbank daher recht gut ab (File, W., 1992,
S. 171). Bei einer erwartungstheoretischen Interpret:iﬁon der Zinsstruktur entspricht bei
gegebenem Anlagehorizont der Ertrag einer langfristigen An]age im Marktglelchgewacht dem
Ertrag unmittelbar aufemanderf'olgender kurzfnstlger Anlagen (F;Ic w., 1992 S. 115) Eme
Kointegration von kurzfnstxgen und langfnsug,en sten er%chemt daher plaumbel

Auch das amerikaiﬁsché Zinsniveau sollte einen 'éigniﬁk'anten EinfluB auf den deutschen
Kapxtalmarktzms ausiiben. Kapltalnachfragcr stehen aufgrund der Giobahsmmng der Markte mn
einem weltweiten Wettbewerb um Anleger Eine Ste1gerung der stsatze in den USA als dem
weltwext grofiten Kapitalmarkt sollte daher ¢.p. (insbesondere unter Vemachlasmgung von
Wechselkurserwartungen und RiSlkouberIegungen) auch zu einem Anstleg der DM~sten
fuhren (File, W., 1992, 8, 187). '

In dieser Arbeit wird versucht, daf$ Modell von _W_oit'er_s' in drei Richtungen zu erweitern:

o Verlingerung des Beobachtungszeitraums
 Aufnahme weiterer Regressoren o
o Verwendung eines Systemschitzverfahrens

a) Verldangerung des Beobachtungszeitraums

Wolters verwendet als Beobachtungszeitraum Ianuar 1981 bls Oktober 1988 Dies erscheint
aus mehreren Gmnden etwas unbefriedigend. Zum einen ist der Zeitraum von etwa 8 Jahren
fiir die Schatzung einer (langfristigen) Komtegratmnsbez;ehung etwas kurz, zum anderen
umfaBt der Zeitraum in diesem Fall noch nicht einmal einen vollen stzyklus Vom Hohepunkt
des Zinsniveaus 1981 bis zum unteren Umkehrpunkt in 1988 faHen die Zinsen fast
kontinuierlich. Die paarweisen Korrelatlonskoeﬂimenten zwxschen den drei stsatzen



betragen in dem von Wolters untersuchten Zeitraum daher auch mehr als 0,92. Eine
Uberpriifung des Zusammenhangs zwischen verschiedenen Variablen sollte aber einen weniger
"glatten" Zeitraum umfassen. Trotz der 'g{instigen Rahmenbedingungen gelingt der Nachweis
der Kointegrationsbezichung in dem Modell von Wolters nur schwer. Moghcherwmse ist das
“darauf zuriickzufithren, daB der kleine Stlchprobenumfa.ng in Rxchtung einer Annahme der
Nullhypothese der Nnchtkomtcgratnon gemrkt hat. '

Aucll aus schitzthéoretischer Sicht erscheint eine Korrelation von ca. 0,92 zwischen den
Regressoren nicht ideal. Es besteht die Gefahr, daB} die verdeckte Mulukoi!mearltat dazu fithrt,
daf} dte Parameter nicht mehr einzeln geschatzt werden konnen,

Aus diesen Grﬁnden wurde der Untersuchungszeitraum auf 18 Jahré’(]uii' 1976 bis Juni 1994)
ausgedehnt. Dadurch werden das Tief des Kapitalmarktzmses 1978, der steile Anst:eg z
Beginn der 80er Jahre, der Ianganhaltende Ruckgang bis 1988, der anschlieBende Ansneg .
besonders im Gefolge des W1ederverelmgungsprozesscs bis 1990 die Abschwachung bis zum
Jahreswechsel 1993/94 und die in 1994 verzexchnete Trendumkehr erfalit.

b) Aufnahme weiterer Regressoren

Der Versuch einer Erwelterung des Modells durch Aufnahme zusatziacher Regressoren f‘uhrte
dagegen zu keinem konsistenten Ergebms ‘Neben den beiden o. g Regressoren wurden, wie
u.a. von W. Filc (1992) vorgeschlagen, die’ Inﬂatlonsrate, der Index der Auﬁragsemgange im
verarbeitenden Gewerbe, die Hohe der Staatsverschuldung, der Dollarkurs sowie verschiedene
Risikoindikatoren in das Modell aufgenommen. Im Rahmen des Ehgl_e?Granger-Verfahrens
erwies sich keine der zusitzlichen Variablen als signifikant. Zwar konnte mit Hilfe des
Johansen-Ansatzes eine Kointegrationsbeziehung zwiséhén allen neun betrachteten Variablen
nachgewiesen werden, doch ergaben sich unplausible Kointegrationsparameter. Da eine
schrittweise Verringerung der Variablenanzahl im Sinne einer General-to-Simple-Strategie _
ebenfalls keine tberzeugenden Resultate liefern konnte, wurde auf die Darstellung dieser
Ergebnisse verzichtet. R. Matthes (1994) findet neben dem deutschen Geldmarktzins und
einem US-Zins ebenfalls nur einen Risikoindikator als weitere signifikante Erklarungsgrofie des
Kapitalmarktzinses. Er verweist darauf, daB ‘die weiteren ErklirungsgroBen von der
Bundesbank bei der Festlegung ihrer Politik berucksichtigt werden und daher bereits durch den
Geldmarktsatz im Modell vertreten sind (Matthes, R., 1994, S$. 45f). Die Vermutung der
fehlenden Orthogonalitit der Regressoren wird auch durch die Beobachtung gestitzt, daB in
dem erweiterten Modell msbesondere der Koeffizient des DMvGeIdmarktzmssatzes das
"falsche" Vorzeichen aufwies. '



¢) Verwendung eines Systemschdtzverfahrens

Wihrend sich Wolters auf den Einsatz von Einze}gl_eichu'ngsschéitzverfahren beschrinkte, soll

in dieser Arbeit zusitzlich das Systemschéitzv'e_:rf’ahren von Johansen angewendet werden. Es

erlaubt im Gegensatz zu den Einze]gle_ichlingsanséitzm au_ch die Uberpriifung der Anzahl der
Kointegrationsbeziehungen und die Schéitzung mehrerer Kointegrationsvektoren.

2.2, Empirische Ergebnis&e
2.2.1. Feststellung des Integrationsgrades

Zunichst werden die 'Integrationsgradc der betfachtefen Zeitfeihen Kapitalmarktzins (=
Umlaufrendite der festverzinstichen Wertpapxere KMZ) Geldmarktzms (= Zinssatz fur
Dreimonatsgelder in Frankfurt, GMZ) und amerikanischer kurzfnstlger Zins (“* Rendite
drelmonatlger US-Treasury Bills, USTB) untersucht. Die Daten wurden den Monatsberichten
der Deutschen Bundesbank entnommen und liegen als Monatsdurchschnittswerte fir den
Zeitraum Juli 1976 bis Juni 1994 vor. Die unten dargestellteh Ergebnisse des DF- bzw. ADF-
Tests zeigen, daB die Nullhypothese der Nichtstationaritit bei allen Niveauvariablen
angenommen wird. Fur die ersten Differenzen wird die Nullhypothese dagegen klar abgelehnt
Es liegen daher Variablen vor, die integriert vom Grad eins sind (vgl Abb. 1im Anhang)

DF-Test ~  ADF-Test  Laglinge®

KMZ -0,6° 05 2
GMZ - .0,3° 051
USTB 0,7° 06 6
AKMZ 9,1 N |
AGMZ 103 -

AUSTB -10,7° 1,6 5

° Residuen des DF-Tests weisen Autokorrelation auf
°e; minimale Anzahl von Lags der abhangigen Variable im ADF-Test

bis Autokorrelation der Residuen beseitigt

Der kritischer Wert fur den DF-Test bei o = 5% und T = 250 betriigt -1,95 (Quelle: Fuller, W,
1976, S. 373). Die Verteilung der Teststatistik des ADF-Tests stimmt asymptotisch mit der
Verteilung der Teststatistik des DF-Tests iiberein. Daher kénnen dieselben Vertafelu'ngen
benutzt werden (Maddala, G.S., 1992, S. 584).



2.2.2. Test auf Vorliegen von Kointegration

Als niichstes ist zu fragen, ob eine Linearkombination der drei Zinssitze existiert, die stationdr
ist. In diesem Fall lige eine Kointegrationsbezichung und damit ein langfristiger
Zusammenhang zwischen den drei Zinssitzen vor.

Die erste Stufe des Engle-Granger-Verfahrens ergibt die statische Regressién (t-Werte in
Klammern, Zeitindex vernachléssigt, vgl. Abb. 2 und 3 im Anhang): '

Schdizzefiraum Juli 1976 bis Juni 1994

(2.1) KMZ = 0,131 USTB + 0,412 GMZ + 3,747 +&
(8.9 (22,6) (28,9)

RZ=0 82

F (2,213) = 479,38 [.0000]
DE-Test=-3,79 |
ADF-Test=-4,19

mit .
F(...) [.0000] F-Test auf Signifikanz des Pafa.me_tervektor‘s _
' - in runden Klammern: Zahl der Freiheitsgrade
in eckigen Klammern: marginales Signifikanzniveau
Korrelationsmatrix:
KMZ - GMZ  USTB
KMZ 1,00
GMZ 0,87 1,00
USTB 0,62 0,44 1,00

Die Residuen der Gleichung des DF-Tests weisen eindeutig'eine Autokorrelation 1. Ordnung
auf, die allerdings im Rahmen des ADF-Tests durch den Einbau einer LaggroBe verschwindet.
Bei einem Signifikanzniveau von 5% betriigt der kritische Wert fiir den ADF-Test bei N = 3
Variablen und T = 200 Beobachtu.ngsWenen nach RF. Engle und B.S. Yoo (1987, S. 158)
- 3,78. Die Nullhypothese der Nichtkointegration muB daher verworfen werden. Es besteht ein
langfristiger Zusammenhang zwischen KMZ, USTB und GMZ.



Die Analyse der Kointegrationsbeziehung ist jedoch noch nicht abgeschlossen. Die
Schitzparameter einer Gleichung mit nichtstationiren Variablen folgen einer Verteilung, die
von der Standardwt-Vertellung abweicht. Die Standardfehler der Parameter werden daher durch
die Instrumentvanablen-Schatzung der Bewley-transformxeﬂen Glelchung

(2.2) KMZ, = AKMZ, + AKMZ, | + USTB, + GMZ, + AUSTBt +AGMZ, + AGMZ,
+ Constant + g, V

ermittelt (vgl Banerjee, A., 1993, S. 61£). Dabei dient KMZ, , als Instrument fur AKMZ,. Die
Wiedergabe der Schiitzergebnisse beschrinkt sich in diesem Fall auf die entscheidenden Werte

Variable Standardfehler
USTB 0,055
GMZ 0,065
Const 0,487

Die Standardfehler der Instrumentvariablen-Schitzung sind wesenthch hoher als urspriinglich
in (2.1) angenommen. Die t-Werte wurden daher deutlich tberschitzt. Die
Kointegrationsregression lautet nun mit den korrekten Standardfehlern (t-Werte in Klammern):

(2.1’) KMZ =0,131 USTB + _(),412 GMZ + 3,747 + ﬁ_
‘ 24  64a (7,7)

Trotz der Verringerung der t-Werte haben }edoch belde Regressoren weiterhin einen
signifikanten Einfluf} auf den Kapltalmarktzms

Zum Vergleich dazu die Ergebnisse von J. Wolters (1990, S. 170):

(2.3) KMZ = 0,216 USTB + 0,353 GMZ -+ 3,405 + {i
(1,8) (2,7)

{(t-Werte: eigene Berechnungen aus den Angaben von Wolters).
R2=0,93 DF=-31 ADF = 2,5

Kritische Werte bei einem Signifikanzniveau von o = 10% und T = 100:
nach W.W. Charemza/D F. Deadman (1992, $. 323): -3,04 (DF und ADF)
nach R F. Engle/B.S.Yoo (1987, S. 157£): -3,59 (DF) und -3,32 (ADF)



Der Determinationskoeffizient von (2.3) ist hoher als bei (2.1), was angesichts der eingangs
gemachten Bemerkungen zur Auswahl der Stutzpenc:)de nicht verwundert. Der hohere Wert
fur R? bei gleichzeitig niedrigeren t-Werten deutet auf Multikollinearitatsprobleme im Modell
(2.3) hin. |

Vorzeichen und GroBenordnung der Parameter in beiden Modellen erscheinen plausibel. Be-
wegungen der kurzfristigen Zinsen in Deutschland und den USA 16sen gleichlaufende Entwick-
lungen am deutschen Kapitalmarkt aus. Eine Erhohung von USTB um einen Proientpunkt
fithrt in (2.1) zu einem Anstieg von 0,131 Prozentpunkten des deutschen Kapitalmarktzinses.
Bei einer gleich starken Erhohung des DM-Geldmarktzinses nimmt der Kapitalmarktzins um
0,412 Prozentpunkte zu. Im Modell (2. l) hat GMZ einen relativ stirkeren Einflu3, wihrend
sich Anderungen von USTB nxcht so stark ausw1rken ww in (2.3). Ursache konnte einerseits
die Mulnkollmeantatsproblemank in Wolters G]elchung sein, die die exakte Separierung der
Einfliisse der Regressoren verhindert. Okonomisch plausibel erscheint aber auch die Uberle-
gung, dal gerade in den Jahren seit 1990 die Zinsentwicklung aufgrund der Wiedervereinigung
hauptsiichlich binnendeterminiert war, was sich in den Parametern von Wolters Modell nicht
mehr auswirken konnte. |

Die Parameterschiitzungen decken sich erstaunlich gut mit den Ergebnissen von H. Kénig und
J. Wolters (1984, S. 242), die mit den gleichen Variablen fiir den Zeitraum 1962 bis 1981 ein
ADL- (Autoregressive Distributed Lag-) Modell schitzten. Als langfristige Multiplikatoren er-
hielten sie fiir den deutschen Geldmarktzins 0,432 und fiir den kufzfrist'igen amerikanischen
Zins 0,159,

Der Nachweis der Kointegration anhand der ADF-Werte ist bei Modell (2.1) offensichtlicher.
Die Ergebnisse von Wolters sind dagegen nicht ganz eindeutig. Der DF-Test signalisiert zwar
Kointegration auf dem 10%-Signifikanzniveau nach Charemza/Deadman, doch ist er bei Auto-
korrelation der Residuen unbrauchbar. Der ADF-Test ergibt auch auf dem 10%-Niveau keine
Anzeichen fiir Kointegration. Bei den bivariaten Paarvergleichen sind KMZ und USTB sowie
USTB und GMZ kointegriert, nicht aber KMZ und GMZ. Wolters argumentiert, daB bei einer
Kointegration von zwei Paaren aus drei Variablen auch das dritte Paar (hier: KMZ und GMZ)
kointegriert sein muB, woraus auch die.Koinfegration aller drei Zinssétze folge (Wolters, J.,
1990, §. 169). Zwar ist diese Uberlegung zutreffend, doch bleibt bei dieser komplexen Argu-
mentation die Frage nach dem Signifikanzniveau, bei dem die Nullhypothese der Nichtkointe-
gration abgelehnt wird, offen. '



2.2.3. Einzelgleichungsschitzung des Fehlérqurekturmadélls )

Da eine Kointegrationsbeziehung | nachgewiesen werden  konnte, muB nach dem
Repriisentationstheorem von Granger auch eine Fehlerkorrekturdarstellung moglich sein.
Ausgehend von einem breit angelegten Ansatz

(2.4) A(L) AKMZ, = B(L) AUSTB, + C(L) AGMZ, + puy, + Constant + &

mit u,; = Fehlerkorrekturterm (ResidualgroBe aus (2.1))

wurde unter schrittweiser Vemachlés‘;siguhg' nicht Sigrﬁﬁkanter Verz_ﬁgerdngeh das folgende
Fehlerkorrekturmodell mit OLS geschatzt (General«to-Sirhplé_Strategie)_: o

(2.5) Modell AKMZ

Schétzzeitraum September 1976 bis Juni 1994

Variable Koeffizient ~ t-Wert
AKMZ, , 0,316 55
AUSTB, 0,134 78
AGMZ, 0,290 8,8
AGMZ, , - 0,096 2.6
iy -0,083 40
Constant - 0,004 0,4
R2=0,57

S, = 0,169

F(5,208) = 55,7 [.0000]
ARI-1 F(1,207) = 0,54 [.4636)
ARI-12F(12,196)= 1,05 [4011]
ARCHI F(1,206) = 0,07 [7898]
ARCHI2 F(12,184) = 0,82 [.6265]
Normality %*(2)= 1,064

White-F(20,187) = 0,889 [.6013]
RESET F(1,207) =031  [8602]



mit

Se - Standardfehler der Schitzung
AR 1-pF(..) F-Version des Tests auf Autokorrelation der
Ordnung 1 bis p der Residuen
ARCHrF(...} F-Version des ARCH-Tests der Ordnung r
Normality x%2) | N x*-Test auf Normalvertellung der Reszduen nach Jarque
' ~ " undBera ’
White F(...) F-Test auf Heteroskedastie nach White
RESET F(...) F-Test auf Fehlspezifikation nach R,amsey

(vel. auch Hendry, D.F., 1989, S. 31ff)

Wie nicht anders zu erwarten, weist die dynamische Gleichung (2.5) im Vergleich zur
statischen Gleichung (2.1.) einen geringeren Determinationskoeffizienten auf. Die langfristigen
Bewegungen des Kapitalmarktzinses sind lexchter zu erkliren als dle (relativ erratischen)
kurzfristigen,

Die schitztheoretischen Eigenschaften sind zufriedenstellend. Die Residuen sind offensichtlich
normalverteilt, wie der Test von Jarque/Bera andeutet. Es liegt weder Autokorrelation 1. noch
12. Ordnung vor. Die Varianzen sind homoskedastisch, wie der White-Test anzeigt.

Die bei Zeitreihen aus dem Finanzbereich hdufig aufiretende autoregressiv bedingte
Heteroskedastie (ARCH) wurde mit dem ARCH-Test von Engle tiberpriift. Die Testergebnisse
ergeben jedoch keine Hinweise auf ARCH-Effekte. -

Multikollinearitatsprobleme scheinen nicht vorzuliegen. Die hochste Korrelation zwischen den
Regressoren betriigt 0,56. Auch Hilfsregressionen einzelner erklirender Variablen auf die
iibrigen Regressoren ergaben keine hohen Determinationskoeffizienten.

Der Koeffizient des Fehlerkorrekturterms ist signifikant kleiner als Null. Dles bestiitigt noch
einmal das Ergebnis des Kointegrationstests.

Zur Uberpriifung der Parameterstabilitit bietet PC-GIVE u.a. rekursive Kleinstquadratschitzer
(RLS, recursive least squares) an. Man schiitzt dazu die k Parameter des Modells fiir einen
Zeitraum t = 1,2, ..., n - wobei die Zahl der Beobachtungswerte n gemif der Modellannahme
des multiplen Regressionsmodells die Zahl der Parameter k iibersteigen muB - mit OLS.
AnschlieBend wird der Untersuchuhgszeitrauﬁl '_um eine Periode ausgedehnt und ‘das Modell
erneut geschitzt. Diese Prozedur wird fortgesetzt bis der Schatzzeitraum die gesamte
Stichprobe umfaBt. Die Werte der einzelnen Regressionsparameter kénnen dann gegen die



letzte Periode, die fur die rekursive Schiitzung verwendet wurde, abgetragen werden
(Charemza, W.W., Deadman, D.F., 1992, S. 66f). Im Beispiel erweisen sich die Koeffizienten
als stabil. Aus Platzgriinden wird in Abb. 4 nur der Koeflizient des Fehlerkorrekturterms
dargestellt, |

Zum Vergleich mit der zweistufigen Schéitzuhg wird eine einstufige Schitzung des
Fehlerkorrekturmodells mit der Methode von J.H. Stock (1987) bzw. G. Bardsen (1989)
durchgefiihrt:

(2.6) Modell AKMZ, (mit OLS)

Schdtzzeitraum September 1976 bis Juni 1994

Variable Koeffizient t-Wert
AKMZ, | 0,302 5,2
AGMZ, 0,288 8,7
AGMZ, , -0,098 2,6
AUSTB, 0,138 7,9
Constant ' 0,263 3,0
KMZ, 0,084 4,0
USTB,, 0,016 3.0
GMZ, , 0,036 3,6
R?=0,58

8, =0,169 o
F-Test (5,208) = 40,0 [.0000]
AR1-1 F(1,205) = 0,72 [.3982]
AR1-12 F(12,194) = 0,93  [.5132]
ARCHI F(1,204) = 0,00 [.9541]
ARCH12 F(12,182) = 0,77 [.6833]
Normality x*(2)= 0,985

White-F(27,178) = 0,727 [.8349]
RESET F(1,205) = 1,154 [.2839]

Die verschiedenen Teststatistiken sind_'akzeptabel._ Die rekursiven Koeffizientenschatzungen
zeigen Uberwiegend Stabilitit der Parameter der Dynamik an. Fir die langfristigen Parameter,
insbesondere von GMZ und USTB, sind jedoch Schwankungen zu verzeichnen.
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Als nichtlineare Schiitzer flir die Kointegrationsparamcter'efgeben sich: o

USTB: B; = 0,016/0,084 =0,187  GMZ: P, =0,036/0,084 = 0,431.

Zum Vergleich noch einmal die Werte nach Engle und Granger aus Gléichung 2.1y

.%

USTB: B, (E-G) = 0,131 GMZ: B, (E-G) = 0,412,

Wihrend sich der Koeffizient von GMZ nur geringfiigig verdndert hat, ist bei dem
Koeftizienten von USTB eine deutliche Erhéhung zu bemerken.

2.2.4. Analyse der Lagstrukturen

Zur Untersuchung der Dynamik im Zeitbereich schlagen G. Shi und G. Laven (1993, S. 7) eine
Transformation von Gleichung (2.5) durch Auflosen der Differenzenoperatoren und durch
Aufspaltung des Fehlerkorrekturterms G,.; = KMZ, - 0,131 USTB,, - 0,431 GMZ,, vor.
Damit erhilt man die Lagoperatordarstellung des allgemeinen Modells verteilter
Verzogerungen:

(2.7) V(L) KMZ, = U (L) USTB, + U,(I.) GMZ, + Constant +gy

mit V(L) =1 - 1.232L + 0,316L2
U,(L)=0,134 - 0,123L
Uy(L) = 0,290 - 0,352L + 0,096L2.

Nach Division von (2.7) durch das Lagpolynom des Regressanden V(L) ergibt sich die
Beziehung | ' -

(2.8) KMZ, = [U{(LYV(L)] USTB, + [Uy(LYV (L)]'GMIZt + Const + &,
= W;(L) USTB, + W,(L) GMZ, + Const + &,

k
Dabei ist Wi(L) die gebrochen rationale Lagfunktion Wy(L) = Z wiLimit 0 <k <. Die

; =0
Koeffizienten w;; geben an, wie sich eine j Perioden zuruckkegende Anderung des Regressors
X; per se auf den aktuellen Wert des Kap:talmarktzmses auswirkt (Shi, G., Laven, G., 1993, S.
2). Fiir j = 0 erhalt man also den kurzfristigen Reaktionskoeffizienten wy, der den Einfluf
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einer Anderung der erklirenden GroBe X; in der Periode t auf KMZ, beschreibt. Fiir die
Berechnung des langfristigen EinfluBes wird angenommen, dall alle Anpassungsprozesse
abgelaufen sind und alte Variablen ein konstantes Niveau erreicht haben. Formal bedeutet dies:

(2.9) KMZ,=KMZ, ; =KMZ,,=.. =KMZ
© USTB, =USTB,, = USTB,, = ... = USTB
GMZt - GMzt_l - GMZt_:Z == GMZ

o

Schreibt man nun (2.7) ausfiihrlich

(2.10) (v +v L + v,LYKMZ,
= (ul() + UHL)USTBt .
+ (U + Uyy L + up, LAGMZ, + Const + £,

und setzt (2.9) ein, so erhiilt man unter Vernachlassigung der Residuen

(2 1 1) (VO + V1 + VZ)KI\«’IZ .
= (u1o + U1 JUSTB + (uyg + uy; +uy)GMZ + Const

bzw.

(2..‘12) V(1) KMZ = U, (1) USTB + U,(1) GMZ + Const.

Division durch den Skalar V(1) ergibt |

(2.13) KMZ =W (1) USTB + W,(1) GMZ + C  mit C = Const/V(1).

k ' )
Die Koeflizienten W,(1) = Z wy; = Uj(1)/V(1) geben also die langfristige Wirkung einer

j=0

Verinderung der erklirenden Grofle i auf die zu erkldrende Grofe an (Shi, G., Laven, G.,
1993, 8. 2). Man kann nun die Lagstruktur standardisieren, indem man den langfnst;gen Effekt
auf den Wert eins normiert (Johnston, J., 1984 S. 344)

(2.14) HiLy =w; (L) /W(1) = Z hy; L.

j=0
Dies bietet den Vorteil, daB jeder Koeffizient der normierten Lagstruktur Hi(L) den Anteil am

langfristigen Gesamteffekt angibt, der sich genau in der j-ten Periode nach der Anderung der
erklirenden GrofBe i ergibt. Jeder Koeffizient dcr Partialsumme
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i
(215) Sij: Z _ hig

weist dann den Anteil am langfristigen Gesamteffekt aus, der j Perioden nach der Anderung der
erklirenden GroBe i msgesamt erreicht ist. (Johnston J., 1984, S. 344)

In der Literatur finden sich die Bezeichnungen total multiplier fir Wi(1), interim multiplier fir
wlJ und speziell fiir w;y impact mult:plzer (Johnston J, 1984, S. 9f). A.C. Harvey (1990, S.
234f) verwendet den Begriff interim multxpher dagegen fiir die Partialsumme S;;.

Im Beispiel zur Zinsentwicklung erhalt man fiir USTB:

W(L) = Ui(LYV(L) = 0,134 + 0,042L + 0,009L? + 0,002L? - 0,001L* - 0,002LS -
W, (1) =U,(1/V(1) =0,011/0,083 = 0,131 (vgl. Modell (2.1))

Normierte Lagstruktur:
H; (L) = W (LYYW;(1) = 1,026 + 0,322L + 0,073L2+ 0,012L? - 0,008L* - 0,014L5~ ...

i o 1 2 3 4 5w

Sy 1,026 1,348 1,421 1,433 1,425 1,411 1

Ergebnisse fiir GMZ:

W)(L) = U(LYV(L) = 0,290 + 0,006L + 0,011L7 + 0,012L? +0, O11L#+0,010L5 +.
Wy(1) = U,(1)/V(1) = 0,034/0,083 = 0,412 (vgl. Modell (2.1))

Normierte Lagstruktur:
Hy(L) = Wo(LYW,(1) = 0,704 + 0,014L + 0,028L2 + 0,030L3 + 0,028L4 + 0, 0’>5L5+

j 0 1 2 3 4 5 o0
Szj 0,704 0,718 0,746 0,776 0,804 0,829 1
Interpretation:

Eine Erhohung des kurzfristigen amerikanischen Zinses filhrt zu einem deutlichen
UberschieBen des deutschen Kapitalmarktzinses nach oben (vgl. $);). Dies erscheint nur
bedingt realistisch. Allerdings kénnte der Anstieg des USTB-Zinses auf zwel Wegen wirken.
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Zum einen sind Portfolioumschichtungen von DM-Anlagen in die nun attraktiveren Dollar-
Anlagen wahrscheinlich, zum anderen konnten Erwartungseffekte bewirken, daB3 vorsichtige
Anleger aus Angst vor weiteren Riickschligen am Kapitalmarkt ihre Bestinde an deutschen
festverzinslichen Wertpapieren liquidieren. Nach einer Stabilisierung des Rentenmarktes
konnten Riickkiufe einen Riickgang des Zinsniveaus auf das endguiltige Niveau bewirken.
Trotzdem ist ein UberschieBen von 43,3 % des endgltigen Effektes schwer vorstelibar.

Die Stabilitat des Fehlerkorrekturmodells ist allerdings trotz des UberschieBens gewihrleistet.
Werden die exogenen Variablen konstant gehalten, so reduziert sich (2.7) auf die inhomogene
Differenzengleichung | |

(2.16) V(L)KMZ, = KMZ, - 1,232KMZ, , + 0,316KMZ, ,» = Const.

Stabilitit des Modells erfordert, dal die Losungen der charakteristischen Gleichung von V(L)
betragsmiBig kleiner als eins sind (Kmenta, J., 1986, S. 727). Die charakteristische Gleichung

(2.17) A2~ 12320+ 0,316 =0
besitzt die Wurzeln A; = 0,868 und A, = 0,364, Das Modell ist daher stabil

Die Ergebnisse fiir den deutschen Geldmarktzins erscheinen dagegen plausibel. Ungefihr 70%
der Auswirkung einer Anderung von GMZ zeigt sich sofort. Die restlichen ca. 30% verteilen
sich dagegen auf einen sehr langen Zeitraum. Eventuell spiegelt sich darin das unterschiedliche
Verhalten der verschiedenen Anlegergruppen wieder. Wahrend die (quantitativ bedeutenderen)
professionellen institutionellen Anleger auf Variationen des Geldmarktzinses sofort reagieren,
erfolgt die Reaktion der privaten Anleger erst mit Verzogerung,

Auch fiir die Stock/Bardsen-Version (2.6) des Fehlerkorrekturmodells wurde eine Analyse der
Lagstruktur durchgefiihrt:

(2.18) V(L) KMZ, = U(L) USTB, + Uy(L) GMZ, + Constant

mit V(L) =1 - 1.219L + 0,302L2 -

U(L)=0,138 - 0,122L
U,(L) = 0,288 - 0,350L + 0,098L2
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Daraus ergibt sich fir USTB:

W,(L) = U,(L)/V(L) = 0,137 + 0,046L + 0,014L% + 0,003L? - 0,001L4 - 0,001LS - ...
Wi(1) = Uy(1/V(1) = 0,016/0,084 = 0,187 (vgl. Modell (2.6))

H,(L) = W,(L)YW, = 0,734 + 0,244L + 0,076L2 + 0,018L? - 0,005L+ - 0,005LS - ...

i .0 1 2 3 4 5 o

Sy 0,734 0978 1,054 1,072 1067 1062 1

Ergebnisse fiir GMZ:

W, (L) = Up(L)/V(L) = 0,288 + 0,001L + 0,010L2 + 0,01 1L? + 0,010L# + ...
W,(1) = Uy(1)/V(1) = 0,036/0,084 = 0,431 (vgl. Modell (2.6))

Hy(L) = Wo(LYW, = 0,669 + 0,003L + 0,022L2 + 0,026L3 + 0,025L4 + ...

j 0 1 2 3 4 .5 ®
Sij 0,669 0,672 0,694 0,72 0,745 0,769 1
Interpretation:

Wihrend sich die Ergebnisse fiir GMZ kaum geindert haben, ergeben sich bei der
Untersuchung der Lagstruktur des amerikanischen Zinses deutliche Verschiebungen. Es ist nur
noch ein geringfiigiges UberschieBen des Képitalmarktzin’seé zu beobachten. Auch in diesem
Fall ist die Stabilititsbedingung des Modells erfilllt. Die Losungen der charakteristischen |
Gleichung von V(L), A, = 0,873 und A, = 0,346, liegen innerhalb des Einheitskreises.

Auffillig ist die schnellere Anpassung des Kapitalmarktzinses an Stérungen, die vom
amerikanischen Geldmarkt ausgehen, im Vergleich zu Sfbmngen, die auf den dentschen
Geldmarkt zuriickzufiihren sind (vgl. §); und 8,;). Nach 5 Monaten ist bei GMZ erst 76,9 %
des Gesamteffektes erreicht, wihrend bei USTB die Anpassung schon weitgehend vollzogen
wurde. Dies diirfte seine Ursache darin haben, daB Anderungen der Dollar-Zinsen tiberwiegend
die Dispositionen der professionellen Anleger beeinflussen und weniger das Anlageverhalten
der privaten Anleger in Deutschland. Da die institutionellen Anleger eine kiirzere Reaktionszeit
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bendtigen, werden Stérungen, die vom amerikanischen Geldmarkt ausgehen, schneller
absorbiert als Anderungen des deutschen Geldmarktzinses.

Der Vergleich der beiden Modelle (2.5) und (2.6) ergibt, da der einstufige Schiitzer zu
plausibleren Ergebnissen fihrt als die zweistufige Prozedur. Als Erklirung bieten sich zwei
Moglichkeiten an. Zum einen kénnte die bereits von J.H. Stock (1987) beobachtete geringere
Verzerrung des einstufigen Schitzers in endlichen Stichproben ausschlaggebend sein. Eine
andere Ursache kénnte in den Eigenschaften der betrachteten Zeitreihen liegen. Bereits J.
Wolters (1990, 8. 171) zweifelt an der I(1)-Natur der Zinssétze. Er weist ferner darauf hin,
daB eine zweistufige Schitzung, bei der die langfristige Beziehung ohne Beriicksichtigung der
kurzfristigen Dynamik geschétzt wird, nicht mehr zuldssig ist, wenn die Zinssiitze
Eigenschaften stationérer Prozesse aufweisen. Tatsidchlich weisen A.D. Hall, HM. Anderson
und CW.J. Granger (1992, 8. 120) auf einen wichtigen Unterschied zwischen der
theoretischen Entwicklung von I{1)-Prozessen und dem Verlauf von Nominalzinsen hin.
Danach konnen Nominalzinsen nicht unbegrenzt schwanken, da sie durch die Nullinie begrenzt
sind.

2.2.5. Systemschitumng des Modells -

Im multivariaten Fall ist die Verwendung des Engle-Granger-Verfahrens nicht mehr
empfehlenswert. Im folgenden wird daher mit Hilfe des Makimum—Likclihood»—Ansatzes von
Johansen untersucht, ob und ggf wieviele Kointegrationsbeziehungen zwischen den drei
Variablen KMZ, GMZ und USTB vorliegen. AuBlerdem werden die Kointegrationsvektoren,

falls sie existieren, geschitzt.

Entsprechend den bisherigen Ergebrﬁssc_h wird die Schitzung eines VAR(2)~M0dells unter
Beriicksichtigung eines Absolutgliedes D fur sinnvoll erachtet:

(219) Xl = Hlxitl “+ Hzxt_z + HQD + €.

Inder Fehle,rkorrekmrfonn lautét dieses Modell:
(220) AXt = FIAthl 4 rzxtd + TUD +‘ € |
mit X' = (KMZ, GMZ, USTB,), T;=-L+1L, +...+1; (i=1,2)

und T’y =1y,
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Die FIML-Schitzung ergibt:

AKMZ,, AGMZ, AUSTB,, KMZ,, GMZ,, USIB, Constant
AKMZ, 0,317 -0,033 0,062 -0,102 0,034 0,020 0,382

AGMZ, 0,349 * 0,160 0,052 0,002 -0,027 0,018 0,040
AUSTB, -0,113 -0,095 0291 0,127 0,041 -0,009 0,741

Standardfehler:

AKMZ,, AGMZ,, - AUSTB,, KMZ,, OMZ,, USTB,, Cousiant
AKMZ; 0,086 0,049 0,026 0,027 0,013 0,007 0,110
AGMZ; 0,136 0,077 0,041 0,042 0,021 0,011 0,176
AUSTB; 0,255 0,145 0,076 0,079 0,039 0,020 0,328

Das Modul PCFIML bietet leider nur eine geringe Anzahl von Teststatistiken fir die
Modelldiagnose. Der besseren Ubersichtlichkeit wegen werden im folgenden nur die
Teststatistiken flir die 1.Gleichung (AKMZ) des Systems dargestellt:

R?=0,275
Normality x%(2) = 5,802
AR1-12 F(12,183) = 1,29 [.2249)]

Die Annahmen der Normalverteilung sowie der Nichtautokorrelation der Residuen sind bei
einem Signifikanzniveau von 5% erflillt.

Die Matrix I'y aus (2.20) lautet (s. oben): |
-0,102 0,034 0,020

0,002 0,027 0,018
~0,127 0,041 -0,009
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Die Faktorisierung 'y = off' mit B = Matrix der Kointegrationsvektoren und o = Matrix der
Anpassungskoeffizienten nach Johansen ergibt:

Standardisierte B'-Eigenﬁektoren:

1,000 -0,417 —0,160
0,481 1,000 —1,083
6,369 11,544 1,000

Standardisierte m—Koeﬁizienten;
~0,101 -0,004 0,000

-0,001 0,017 -0,009
-0,103 0,022 -0,002

Die Eigenwerte A lauten:

0021797  0,035135  0,085711

Fir die Teststatistiken folgt daraus (in Klammern kritische Werte auf dem 10%- und 5%-
Niveau nach M. Osterwald-Lenum (1992, wiederabgedruckt in: Banerjee, A., et al., 1993, S.

275)):

N-r ‘Amax = -T In(1-A;) trace = -T ZIn(1-A;)

1 4,72 (6,50/8,18) 4,72 (6,50/8,18)
2 7,65 (12,91/14,90) 12,37 (15,66/17,65)
3 19,18 (18,90/21,07) 31,55 (28,71/31,52)

Die Hypothese, daB fiir die N = 3 Variablen der Kointegrationsrang r gleich Null ist, wird
anhand der Amax-Statistik auf dem 10%-Niveau abgelehnt (s. Zeile N-r = 3 - 0 = 3). Der
kritische Wert der trace-Statistik wird bereits bei einem Signifikanzniveau von 5%
uberschritten. Der Kointegrationsrang betriigt damit mindestens eins.

18



Im nichsten Schritt wird die Hypothese r < 1 tiberpriift. Beide Teststatistiken bleiben selbst auf
dem 10%-Niveau deutlich hinter den entsprechenden kritischen Werten zurick. Die
Nullhypothese wird daher angenommen, der Kointegrationsrang betrigt eins, d.h. es existiert
genau eine stationiire Linearkombination der drei Variablen. Der Kointegrationsvektor ist die
erste Zeile der Matrix B":

(1,000 -0,417 -0,160),

wobei der Koeffizient von AKMZ, auf eins normiert wurde. Die Maximum-Likelihood-
Schitzung der Kointegrationsparameter bestdtigt damit in etwa die FErgebnisse der
Einzelgleichungsschitzungen

nach Engle/Granger (1,000 -0,412 -0,131)
und Stock (1,000 -0,431 ~0,187)

Leider erhalt man jedoch keinen Hinweis darauf, welcher der beiden Werte fiir den Parameter
von USTB der "Richtigere" ist, da sich der ML-Schitzer von -0,160 genau in der Mitte
zwischen den beiden Werten bewegt.

Die beiden unteren Zeilen von B' geben die nichtstationiren Linearkombinationen der
Variablen an. Da in dem vektorautoregressiven Modell (2.20) nur stationire Terme aufireten
diirfen, miissen die zugehdrigen Anpassungskoeffizienten in der zweiten und dritten Spalte der
o-Matrix Null sein. Die relativ geringen empirischen Werte fiir diese beiden Spalten
entsprechen dieser Anforderung.

Auch der Anpassungskoeffizient oy; = -0,101 der Matrix der a-Koeffizienten ist in der
GroBenordnung plausibel und liegt relativ nahe bei dem Wert aus dem Engle/Granger-Ansatz
(-0,083). Insbesondere "stimmt" das Vorzeichen. Abweichungen von der langfristigen
Kointegrationsbeziehung werden in den folgenden Perioden korrigiert.

An dieser Stelle muB3 auf das Problem Einzelgleichungsschitzung vs. Systemschitzung einge-
gangen werden. Das Engle-Granger-Verfahren und der einstufige Schitzer besitzen den Vor-
teil, daB nur die Gleichung fiir die interessierende Variable (in diesem Fall KMZ) modelliert
und geschiitzt werden muB. Ein solches Vorgehen ist jedoch nur zulissig, wenn die iibrigen
Variablen als schwach exogen angesehen werden konnen (Banerjee, A, et al., 1993, S. 252).

Die Analyse der gemeinsamen Wahrscheinlichkeitsverteilung flKMZ,, GMZ,, USTB,) kann bei
schwacher Exogenitit von GMZ und USTB auf die bedingte Verteilung g(KMZ|GMZ,,
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USTB,), d.h. die erste Gleichung des Systems (2.20), reduziert werden. In diesem Fall kann ein
Einzelgleichungsmodell fir KMZ unter Vernachlissigung der beiden anderen Gleichungen
geschitzt werden, da bei der Analyse des Partialsystems keine Informationen verloren gehen
(Johansen, S., 1992b, S. 401). Voraussetzung fiir die schwache Exogenitit von GMZ und
USTB ist, daBl der Fehlerkorrekturterm nicht in der zweiten und dritten Gleichung des VAR-
Modells (2.20) auftritt (Banerjee, A, et al., 1993, §. 252). Bénexjee et al. weisen darauf hin,
daB bei Verletzung dieser Bedingung Verzerrungen der Schiitzer zu befiirchten sind.
Betrachtet man die zu dem Fehlerkorrekturterm korrespondierende erste Spalte der ot-Matrix,
50 erkennt man, daB der Fehlerkorrekturterm - wie oben bereits erwithnt - in der Gleichung fiir
den Kapitalmarktzins mit einem Koeffizienten von o)y = - 0,101 aufiritt, Dies ist ebenso
theorickonform wie der niedrige Koeffizient oy, = - 0,001, der darauf hinweist, daB die
Gleichung fiir den Geldmarktsatz nicht den Fehlerkorrekturterm enthilt. Dagegen erscheint der
Koeffizient o33 = - 0,103 sehr hoch. Dies konnte ein Indiz sein, dafl der Fehlerkorrekturterm in
der Gleichung flir den amerikanischen Zins auftritt, wodurch USTB nicht mehr als schwach
exogen angesehen werden konnte, da in diesem Fall die erste Gleichung iber den
Fehlerkorrekturterm von der dritten abhﬁngig wiire.

8. Johansen (1992a) hat ein Verfahren entwickelt, wie man die Signifikanz der
Anpassungskoeffizienten iiberpriifen kann. Existiert nur ein Kointegrationsvektor, so kann
danach die Hypothese der schwachen Exogenitit von x; € (X, Xy, ..., Xy) flir die Schatzung
der Fehlerkorrekturgleichung von x; als Hy: o = O formuliert werden. Bezogen auf die
spezielle Fragestellung in dieser Arbeit bedeutet dies, daB fiir die schwache Exogenitét von
KMZ der Koeffizient ct;; Null sein mu, analog oy, = 0 fiir GMZ bzw. a3, = 0 fiir USTB.

Die Restriktion ¢;; = 0 kann nach Johansen mit Hilfe eines Likelihood-Ratio-Tests (LR)
tiberpriift werden. Dazu werden fiir das restringierte und das unrestringierte Modell jeweils der
Logarithmus der Determinante der Varianz-Kovarianz-Matrix berechnet. Die Teststatistik
ergibt sich dann als

LR=T (In |Q"] - In |Q°]) ~ %*(d.£)
mit T = Anzah! der Beobachtungen, d.f. = Anzahl der Restriktionen, Q' = Var-Cov-Matrix des

restringierten Modells und Q° = Var-Cov-Matrix des unrestringierten Modells (Johansen, S.,
19924, 8. 323).

Die Tests der Nullhypothese der schwachen Exogenitit ergeben

Exogenitit von Teststatistik kritischer Wert (o0 = 5%)
KMZ 23,752 ¥¥(1)=3,84
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GMZ 0,001 x3(1) = 3,84
USTB 2,233 x3(1) = 3,84
GMZ und USTB 2,251 x2(2) = 5,99

Damit ist die schwache Exogenitit der Variablen GMZ und USTB fiir die Parameter der
Gleichung fiir den Kapitalmarktzins belegt. Die Einzelgleichungsschitzungen in Abschnitt
2.2.3. waren daher zulassig. Dennoch empfiehlt sich die Analyse des gesamten Systems, da die
Annahmen tber die’ Anzahl der Kointegrationsvektoren und die schwache Exogenitit der
erklirenden GroBen dadurch recht einfach tiberpriift werden kénnen (Johansen, S., 1992a, S.
323),

3. Fazit

In der vorliegenden Arbeit wurde gezeigt, dafl Fehlerkorrekturmodelle in der Lage sind,
kurzfristige Dynamik und langfristige Beziehungen in einem Modell darzustellen. Dabei besitzt
der langfristige Teil des Modells eine wirtschaftstheoretische Fundierung, wihrend die
Spezifikation der kurzfristigen Dynamik ausschlieBlich anhand der Dateneigenschaften erfolgt. .

Die Anwendung des Instrumentariums der Fehlerkorrekturmodelle auf ein Beispiel zur
Zinsentwicklung ergab fir den Untersuchungszeitraum 1976 - 1994 u.a. die folgenden
Ergebnisse:

- Der deutsche Kapitalmarktzins, der deutsche Geldmarktzins sowie der amerikanische
Geldmarktzins sind kointegriert. Dabei iibt der deutsche Geldmarktzins eindeutig einen
stirkeren Einfluf} auf den Kapitalmarktzins aus als der amerikanische.

- Der einstufige Schiitzer nach Stock bzw. Bardsen ergab plausiblere Schiitzergebnisse fiir die
Dynamik als der zweistufige Schétzer nach Engle und Granger.

- Die Systemschitzung nach Johansen bestitigte in etwa die Einzelgleichungsschiitzungen der

Kointegrationsparameter. Die beiden Geldmarktsitze konnten als schwach exogen fiir die
Parameter der Gleichung des Kapitalmarktzinses identifiziert werden.
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Anhang:

Abb. 1: KHZ = GHZ = UsSTB =
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Abb. 2: 1. Stufe des Engle-Granger—finsatzes (statische Regression)
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