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Vorwort

Das wirtschaftliche Wachstum in entwickelten Voikswirtschafien geht mit
einem Strukturwandel zugunsten des Dienstleismngssektors einher. Diese Ent-
wicklung wird vor allem mit zwei Hypothesen erklirt: mit einem sektoral un-
terschiedlichen Produktivititsfortschritt und mit einer einkommenselastischen
Dienstleistungsnachfrage. In jiingster Zeit ist allerdings verschiedentlich be-
zweifelt worden, daB die Nachfrage nach Dienstleistungen mit steigendem Ein-
kommen iiberproportional zunimmt.

In dieser Arbeit wird zun#ichst aus theoretischer Sicht vntersucht, ob man
den zu beobachtenden Suukturwandel bei den relativen Preisen, bei der sek-
toralen Beschiftigung und bei der sckioralen Produktion auch mit Hilfe einer
einkommensunelastischen Dienstleistungsnachfrage erkliren kann, Die Modell-
ergebnisse verdeutlichen, daB dies nicht méglich ist, wenn die grundlegenden
Restriktionen der Nachfragetheorie beachtet werden. Dazu gehdrt beispielswei-
se, daB die Konsumenien bei steigenden Preisen in der Regel weniger nachfra-
gen und frei von Geldillusion sind. In den bisher vorliegenden Arbeiten zum
Zusammenhang zwischen Strukturwandel und Machfrageelastizitat ist haufig
iiberschen worden, daf solche Restriktionen beriicksichtigt werden miissen, nm
Nachfrageelastizitiiten sinnvoll schiitzen zu kénnen.

Im empirischen Teil der Arbeit wird gepriift, ob sich die Nachfragehypothe-
se des Strukturwandels zugunsten von Dienstleistungen aufrechterhalten 148t
Dazu werden Zeitreihen- und Querschnittsdaten fiir die Bunadesrepublik
Deutschland herangezogen. Mit Hilfe der Kointegrationsanalyse wird gezeigt,
wie theoretisch konsistente Nachfragefunktionen empirisch getestet werden
kénnen. Insgesamt betrachtet sprechen die Ergebnisse eher dafiir, dall die
Dienstleistungsnachfrage im Verlauf des wirtschaftlichen Wachstums lediglich
unterproportional zunimmt.

Wenn die Nachfragehypothese als falsifiziert gelten muB, kann der zu beob-
achtende Strukturwandel nicht mehr allein mit der Produktivitiitshypothese er-
klidrt werden. Wie ein Vergleich der Querschnitts- und Zeitreihenergebnisse
zeigt, wird der Strukturwandel auch von verschiedenen soziodemographischen
Faktoren wiec etwa der zunehmenden Erwerbstitigkeit der Frauen, der Ver-
schiebung der Altersstruktur der Bevilkerung und der abnehmenden durch-
schnittlichen Haushaltsgrtfle beeinfluBt. Ob diese Faktoren wiederum von den
relativen Preisen und dem Einkommen, den betden modellimmanenten Deter-
minanten des Strukturwandels, bestimmt werden, mufl an dieser Stelle aller-
dings offen bleiben.
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A. Die stilisierten Fakten des Strukturwandels

Die positive Korrelation zwischen dem Pro-Kopf-Einkommen und dem Be-
schéftigungsantei! des Dienstleistungssektors gehért zu den empirischen Re-
gelmiBigkeiten, die als gesicherte Erkenntnis der Winschafiswissenschaften
gelten kiinnen. Danach verschiebt sich die sektorale Beschiftigungsstrukiur im
Verlauf des wirtschaftlichen Wachstums zugunsten des Dienstleistungssektors.
Dieser Strukturwandel wurde von Clark {1951]- als “Petty’s Law™ bezeichnet;
Neben der sektoralen Beschiftigungsstrukiur weisen auch die sektoralen Preis-
und Mengenstrukturen im Verlauf des wirtschaftlichen Wachstums gewisse
Regelmiigkeiten auf: Der relative Dienstleistungspreis steigt, und die realen
Produktions- und Ausgabenanteile des Dienstleistungssektors bleiben weiige-
hend konstant.! Natirlich folgt nicht jedes Land der Weltwirtschaft diesem ge-
nerellen Muster des Strukturwandels in identischen Quantitiiten, aber einzelne
Abweichungen davon scheinen cher die Ausnahme als die Regel zu sein. Des-
halb kénnen die gegenwiirtig verfiigbaren empirischen Befunde fiir die Ent-
wicklung der Preisstruktur, der Mengensurukwr und der Beschiftigungsstrukiur
zusammenfassend als stilisierte Fakten des Strukturwandels in der Weltwirt-
schaft bezeichnet werden. Tabelle 1 enthilt diese stilisierten Fakten fur ein aus
10 OECD-Lindern bestehendes Aggregat “Welt”.

In dieser Arbeit werden die stilisierten Fakten des Sl:rukturwandels zuniichst
im Rahmen cines Zwei-Sektoren-Maodells [Siebert, 1977] analysiert, das dafiir
stark vereinfacht wurde. AuBenwinschaftliche Einflisse werden bei dieser
Analyse des Strukturwandels beispielsweise nicht betrachtet. Fiir diese Vorge-
hensweise spricht, daf die relative Expansion der Dienstleismngsbeschéftigung
eben nicht nur in Einzelfdllen, sondem praktisch in allen Lindern der Weltwirt-
schaft, zumindest aber in allen entwickelten Volkswirtschaften zu beobachien
ist. Somit kisnnen auBenwirtschaftliche Einfliisse wohl das linderweise unter-
schiedliche Tempo, nicht aber die allen Lindern gemeinsame langfristige
Richtung des Stukturwandels erkliren. Wenn beispielsweise ein Land einen
hohen Leistungsbilanzsaldo aufweist, so sicht dem cin entsprechender Lei-
stungsbilanzsalde mit vmgekehrtem Vorzeichen an anderer Stelle gegeniiber —
positive und negative Leistungsbilanzsalden kdnnen aber nicht gleichzeitig fiir
diesclbe Richtang des Strukturwandels verantwortlich sein,

Da es in dieser Arbeit lediglich um einen Test der Hypothesen zur Erklirung
der Richtung des Strukturwandels gehen soll, erscheint es naheliegend, dazu

! Vgl dazu beispiclsweise die empirischen. Ergebnisse in Kuznets [1966), Clark
[1979], Kravis et al. {1982], Heitger [1983] und van Gemert [1987]. - :



Tabelle t — Die stilisierten Fakten des Strukturwandels in der Weltwirtschaft

197019892
1970 | 1975 | 1980 | 1985 | 1989
Dienstleistungspreise®® 100 112 128 140 154
Dienstleistungsproduktion?d 66 68 7 0 69
Dienstleistungsbeschiftigung?® 62 65 68 n 73

AFir die OECD-Linder Bundesrepublik Deutschland, Belgien, Dinemark, Finnland,/
Frankreich, Italien, Japan, Luxemburg, Norwegen, Vereinigte Staaten, — BeTienst-

leistungen™ umfaBt alle Bereiche auler Landwirtschaft, Bergbau und Verarbeitendes

Gewerbe. — “Relativer Dienstleistungsdeflator (1970=100); fiir jedes Land gewich-

tet mit seinem Anteil an dem realen Pro-Kopf-Bruttcinlandsprodukt (in internationa-

len Preisen) der 10 OECD-Linder. — dAnteil (vH) der Dienstleistungsproduktion am

Bruttoinlandsprodukt, in konstanten Preisen; fiir jedes Land gewichiet mit seinem

Anteil an dem realen Pro-Kopf-Bruttoinlandsprodukt {in internationalen Preisen) der

10 OECD-Linder. — ®Anteil der Erwerbstitigen im Dienstleistungssektor (vH) an

der Gesamtzah! der Erwerbstiitigen.

Quelle: OECD [Ifd. Jgg.]; Summers, Heston [1991]; eigene Berechnungen,

ein Modell der geschlossenen Volkswirtschaft zu benutzen. Das heiBt, die ge-
samte Weltwirtschaft wird hier als eine integrierte Volkswirtschaft betrachtei
[vgl. fiir eine solche Vorgehensweise beispielsweise Haberler, 1937], da es sich
bei dem zu analysierenden Phidnomen, dem Strukturwandel zugunsten des
Dienstleistungssektors, um eine weltwirtschaftlich gesehen mehr oder weniger
einheitliche Entwicklung handelt. Das hier benutzte Modell soll eine Repro-
duktion der stilisierten Fakten des Strukturwandels zulassen und gleichzeitig
Faktoren isolieren, die eine konsistente Erkldrung des beobachteten Musters
erlauben, Um einen Beitrag zum Verstindnis des Strukturwandels zu leisten,
muf} ein solches Modell also mit wenigen Elementen eine Reihe von Beobach-
tungen erkldren kinnen, und es mufl bestimmte Voravssagen iiber dic Konse-
quenzen potentieller Beobachtungen ermdéglichen, d.h., es mu prinzipiell falsi-
fizierbar sein,

Bistang gelten vor allem Unterschiede im sekioralen Produktivititsfortschritt
(Produktivitiitshypothese) und nichthomothetische Nachfragefunktionen (Nach-
fragehypothese) als wesentliche Ursachen fiir das generelle Muster des Struk-
turwandels.? Danach bewirken der relativ langsame Produktivititsfortschritt im
Dienstleistungssektor und die einkommenselastische Dienstleistungsnachfrage,

2 vgl. zum Stand der wissenschaftlichen Diskussion iiber die Ursachen des Struktur-
wandels beispielsweise Inman [1985b].



daf} die Beschiiftigungsanteile des Dienstleistungssektors im Verlauf des wirt-
schaftlichen Wachstums zunehmen und sich scine Produkte relativ vertcuern.
Die relative Verteveryng der Dienstleistungen kénnte dann den positiven Men-
geneffekt, der aus einer einkommenselastischen Dienstleistungsnachfrage resul-
tieren wiirde, weitgehend kompensieren, so daf die Mengenstruktur im Ein-
klang mit den stilisierten Fakten konstant bleiben kdnnte.

Die Produktivititshypothese, mach der bei der Dienstleistungsproduktion
grondstitzlich kein rascher Produktivititsfortschritt zu erzielen ist, erweist sich
als plausibel, wenn sie anhand der vorticgenden Statistiken iiberpriift wird. Zu
bedenken ist aber, daB der Quitput vieler Dienstleistungsbereiche hiufig ledig-
lich tiber die Inputs geschitzt wird, so daB sich in den Produktivitétsstatistiken
fiir den Diensteistungssektor zumindest zum Teil auch die Vorurteile der Sta-
tistiker widerspiegeln diirften. Deshalb kann die Produoktivigitshypothese an-
hand der vorhandenen Daten im Grunde nicht falsifiziert werden. Dies gilt
aber nicht fiir die Machfragehypothese, die sehr wohl empirisch getestet werden
kann, Neuvere Studien deuten darauf hin, dal die Einkommenselastizitit der
Dienstleistungsnachfrage keineswegs — wie bisher angenommen wurde —
diber, sondern eher in der Nihe von Eins [Summers, 1985] oder gar deutlich
mier Eing (Hammes et al., 1989] zu liegen scheint, was somit die Nachfrage-
hypothese falsifizieren wiirde. Zu fragen wire demnach, ob die benannten sti-
lisierten Fakten des Strukturwandels fiir die Preis-, Mengen- und Beschifti-
gungsstrukiur auch ohne eine einkommenselastische Dienstleistungsnachfrage
erklirt werden kénnen.

Mit Hiife des hier vorgestellten Modells kann gezeigt werden, welche Para-
meterkonstellationen fiir die Produktivitiits- und Nachfragehypothese aus theo-
retischer Sicht miteinander kompatibel sind. Umgekehrt kann auch gepriift wer-
den, ob das Muster der stilisierten Fakten reproduziert werden kann, wenn be-
stimmte Parameterkonstellationen vorgegeben werden. Welchen numerischen
Wert die Parameter im einzelnen annehmen — wie grof also etwa die Einkom-
mens- oder die Preiselastizitiit der Dienstleistungsnachfrage ist —, kann dabei
nicht aus der Theorie abgeleitet werden. Diese GréBen miissen vielmehr ans
den Beobachtngsdaten gewonnen werden. Wenn diese Parameter aber be-
stimmt sind, dann lassen sich mit Hilfe des Modells theoretisch fundierte Vor-
hersagen fiir das Grundmuster des Strukturwandels gewinnen. Solche abgeleite-
ten Hypothesen tragen zu einem verbesserten Verstiindnis des Strukturwandels
in der Weltwirtschaft bei, da sie selbst wiederum einem empirischen Test zu-
ginglich sind.

3 Vg, Elfring [1988] fiir eine detaillierte Analyse der sektoralen Produktivititsent-
wicklung in ausgewshlten QECD-Lindemn. Diese Studie stiitzt im Ergebnis die Hy-
pothese einer relativ langsamen Produktivititsentwicklung im Djenstleistungssektor.



B. Ein einfaches Modell des Strukturwandels*

I Das Modell

Das im folgenden erSrierte Modell beschreibt eine Zwei-Sekioren-Ein-
Faktor-Okonomie, Es 148t sich somit als eine Vereinfachung des aus der
Auflenhandelstheorie bekannten Zwei-Giiter-Zwei-Faktoren-Modells [vgl. dazu
beispielsweise Siebert, 1989] betrachten, das gleichermafen fiir eine Analyse
des Strukmrwandels benutzt werden kann [ibid., 1977).5 Die Grundziige der
Produktionsstrukeur des hier entwickelten Modells gehen zuriick auf einen An-
satz von Baumol [1967], der von Inman [1985a] um eine explizite Spezifika-
tion der Nachfrageseite erginzt worden ist. Im Gegensatz zu den dort vorge-
stellten Modellen wird hier die Annahme aufgehoben, daB sich die Mengen-
struktur im Verlauf des wirtschaftlichen Wachstums nicht veridndert. Darliber
hinaus wird eine weniger restriktive Nachfrageformulierung eingefiibrt, die ¢in
breiteres Spektrum von a pricri denkbaren Parameterkonstellationen gestattet,
Diese wesentlich flexiblere Modellstruktur ist unabdingbar, um die genannten
stilisierten Fakien des Strukturwandels mit Hilfe des Modells widerspruchsfrei
erkliren zu konnen. Ein solches Modell des Strukturwandels liegt implizit der
Interpretation der Ergebnisse des International Comparison Project (ICP) der
Vereinten Nationen in Kravis et al, [1982) und Summers und Heston [1988)
zugrunde. Bhagwat [1984] hat diesen Ansatz ein ricardianisches Modell des
Strukturwandels genannt, da es lediglich den Produktionsfaktor Arbeit enthilt.
Die Beschrankung der Analyse auf den Produktionsfaktor Arbeit impliziert,
daB das Modell keine Erspamnis und keine Investitionen enthilt. Der Produk-
tionsfaktor Kapital wird also nicht berticksichtigt. Dazu ist anzumerken, daB
vergleichbare Ansftze mit zwei Produktionsfaktoren (und zwei Giitem) in der
Regel mit der Annahme homothetischer Nachfragefunktionen arbeiten, um so
eine Modellgsung zu gewahrleisten [Wolff, 1985; Jones, 1965).% Eine Ausnah-

4 7 grundlegenden Passagen dieses Kapitels vgl. auch Gundlach [1991]).

> Die Implikationen des Zwei-Giiter-Zwei-Faktoren-Modells fiir den Stuuknurwandel
in der offenen Volkswirtschaft werden diskutiert in Siebent [1978). Anpassungspro-
zesse in offenen Volkswirtschaften, die international handelbare und nichthandelbare
Giiter produzieren, werden im Rahmen dieses Modells in Siebert [1988] erértert.

6 Als Beispiele fiir Zwei-Giiter-Zwei-Faktoren-Modelle mit expliziter Modellierung
der Nachfrageseite, aber ohne Losung fiir die Entwicklung der sektoralen Beschifti-
gungsstruktur vgl. Cheetham et al. [1974} und Skolka [1976]. Bergstrand [1991}
entwickelt ein Zwei-Giiter-Zwei-Faktoren-Modell fiir die offene Volkswirtschaft mit
abgeleiteten nichthomothetischen Nachfragefunktionen, die allerdings theoretisch



me ist Siebert [1977), worin auch die Effekie nichthomothetischer Nachfrage-
funktionen im Rahmen des Zwei-Giiter-Zwei-Faktoren-Modells diskutiert wer-
den. Bei dieser Analyse werden die beiden Sektoren jedoch nicht hinsichtlich -
ihres Produktivitiitsfortschritts, sondern nur hinsichtlich ihrer Faktorausstattung
unterschieden.

Nichthomothetische Nachfragefunktionen und ein sektoral unterschiedlicher
Produktivititsfortschritt sind zusammengenommen aber die in der wirtschafts-
wissenschaftlichen Literatur {vgl. dazu stellvertretend die verschiedenen Bei-
triige in Inman, 1985b) am hiufigsten genannten Hypothesen zur Erkldrung der
stitisierten Fakten des Strukturwandels.” Deshalb ist man im Rahmen des Zwei-
Sektoren-Ansatzes zn Vereinfachungen an anderer Stelle gezwungen, wenn
beide Hypothesen zu modellieren sind und die Modelldsung einem empirischen
Test zugiinglich bleiben soll. Hier ist das die Beschrinkung auf einen Produk-
tionsfaktor. Fiir diese Vorgehensweise spricht auch, daB sich die Ergebnisse
eines Zwei-Faktoren-Modells fiir die Entwicklung der relativen Preise und der
Beschaftigungsstrukiur — unter der Annahme ¢iner konstanien Mengenstroktur
— nicht von denen des Ein-Faktoren-Modells umierschetden [Wolff, 1985].
Deshalb erscheint es hier als angemessen, nur einen Produktionsfaktor zu be-
riicksichtigen und stait dessen eine flexible Mengenstruktur zuozulassen.
SchlieBlich soll es lediglich darum gehen, die stilisietten Fakten fiir die Ent-
wicklung der Preisstruktur, der Mengenstruktur und der Beschiftigungsstrukter
zu erkliren; stilisierte Fakien fiir den Strukturwandel beim Faktor Kapital wer-
den in der Literatur dagegen nicht diskutiert.®

Die grundlegenden Annahmen des hier benutzten Modells entsprechen somit
den Annzhmen des Ricarde-Modells der AuBlenwirtschaftstheorie (vgl. dazu
beispielsweise Siebert, 1989):

nicht vollstindig plausibel sind. Fiir ¢in alternatives Modell mit steigenden Skalen-
ertrigen, das ebenfalls eine Zunahme der relativen Bedeutung von Dienstleistungen
im Zuge des wirtschaftlichen Wachstums und dariiber hinaus eine Zunahme der
Frauenerwerbstitigkeit sowie eine Abnahme der HaushaltsgrdBe prognostiziert, vgl.
Locay [1990]. ) .

Eine teilweise alternative Erklirung filr das relative Beschiiftigungswachsmm des
Dienstleistungssektors bieten Wallis und North [1986] an. DPanach steigt aufgrund
des relativ raschen Produktivitiitsfortschritts im Industriesektor und der damit ver-
bundenen Zunahme der Arbeitsteilung und Spezialisierung die Komplexitiit der Be-
ziechungen ailer am Wirtschafisleben beteiligien Individuen. Diese zunehmende
Komplexitit fithre zu steigenden Transaktionskosten, was wiederum die relative Ex-
pansion eines Sektors, dessen Produkt bzw. Dienstleistung darin besteht, Komplexi-
tét zu reduzieren, erklire. Beispiele fiir Branchen mit dem Angebot solcher Dienst-
leismungen seien die Wohnungsvermictung, das Bankgewerbe, das Versicherungs-
gewerbe und der Handel.

Dariiber hinaus diirfte eine empirische Analyse des Strukturwandels beim Faktor
Kapital recht schnell an der schmalen Datenbasis scheitern.



— die beiden Produktionsfunktionen sind linear, die sektoralen Arbeitspro-
duktivititen unterscheiden sich;

— Zwischenprodukte werden nicht beriicksichtigt;

— der Bestand des alleinigen Produktionsfaktors Arbeit ist gegeben und
sektoral volikommen mobil;

— es hemrscht Vollbeschiftigung;

— die Untemehmen betreiben bei gegebenen Giiter- und Faktorpreisen Ge-
winnmaximierung (Marktform der vollkommenen Konkurrenz),

Diese resmriktiven Annahmen gestatten die Konstruktion einer theoretischen
Medellwelt, mit der die beobachteten stilisierten Fakten des Strukturwandels
reproduziert werden kénnen., Um die fiir das Muster bedeutsamen ErkEirungs-
faktoren von den fiir weniger wichtig gehaltenen des Strukturwandels unter-
scheiden zu kinnen, muBl diese Modellwelt einen sehr hohen Abstraktionsgrad
anfweisen. Sie enthilt also nur eine eng begrenzte: Auswahl von denkbaren Er-
kldrengsfaktoren. Dabei mdgen insbesondere die Annahme eines einzigen Pro-
duktionsfakeors und die Vernachliissigung von Zwischenprodukten auf den
ersten Blick als wenig realistisch erscheinen, Sie assen sich jedoch im grofien
und ganzen fiir die Zwecke des hier vorgestellten Modells rechifertigen.

Dazu muB man sich vergegenwiirtigen, daB bei jeder Modellkonstruktion der
Zielkonflikt entsteht, einerseits maglichst viele Einflu8gréfien zu erfassen, an-
dererseits aber die Modellstruktur so zu formulieren, dab sie zu empirisch test-
baren Ergebnissen fithrt. Wie komplex eine Modellstruktur zu konstruieren ist,
ist deshalb immer auch eine Frage der Praktikabilitit. Wihrend die Beschriin-
kung der Analyse anf einen Produktionsfaktor im wesentlichen mit theore-
tischen Argumenten im Hinblick auf die Losbarkeit des Modells abgestiitzt
werden kann, geben letztlich eher empirisch motivierte Uberlegungen den Aus-
schlag dafiir, keine Zwischenprodukte im Rahmen des hier vorgesteilten
Medells zo beriicksichtigen. Zumindest fiir die Bundesrepublik und filr die Ver-
einigten Staaten kann anhand der empirischen Evidenz gezeigt werden, daB die
Vorleistungsverflechtung zwischen dem Dienstleistungsbereich und allen ande-
ren Sektoren als weitgehend konstant zu betrachten ist [Fuchs, 1968; Wolft,
1985; Baumol et al., 1985; Schmidt, Suhr, 1990]. Den Dienstleistungen kommt
demnach in diesen Lindem im Verlauf des wirtschaftlichen Wachstums keine
zunehmende Bedeutung als Vorleistungsproduke fiir die anderen Scktoren zu,
Ein eher konstanter Anteil der Dienstleistungen als Zwischenprodukt — also
eine konstante Vorleistungsverflechtung — kann deshatb wohi nicht als Erkdi-
rung fiir den Strukrwandel zugunsien der Dienstleistungsbeschéftigung heran-
gezogen werden. : '

Nun muf3 man allerdings einriumen, daf die empirische Evidenz zur Rolle
der Dienstleistungen als Zwischenprodukt nicht eindeutig ist. Fiir Italien wurde



beispielsweise eine Komplementaritit zwischen der Industrie- ond der Dienst-
leistungsproduktion sowie eine deutliche Zunahme der Vorleistungsverflech-
tung zwischen beiden Sektoren festgestellt [Momigliano, Siniscalco, 1982]. Da-
nach kénnte die relative Zunahme der Dienstleistungsbeschidftigung auch die
Folge einer zunehmenden Auslagerung von Dienstleistungstitigkeiten vom In-
dustrie- in den Dienstleistungssektor sein [diese Hypothese vertreten beispiels-
weise auch Gershuny und Miles, 1983], etwa wenn Industrieunternchmen ihren
eigenen Fuhrpark aufgeben oder keine eigenen Gebiiudereiniger mehr beschif-
tigen und statt dessen diese Dienstleistungen iiber den Markt beziehen, Insge-
samt gesehen scheinen solche Entwicklungen aber keine grofie Bedeutung zu
haben, denn fiir einen Linderquerschaitt konnten keine quantitativ bedentenden
Effekte einer zunchmenden Vorleistungsverflechtung zwischen dem Dienstlei-
stungssektor und den anderen Sektoren festgestéllt werden [Kravis, 1985} Der
Produktionsanteil des Dienstleistungssektors nahm im Zeitraum 1960-75 in der
Welt insgesamt lediglich um etwa 3 Prozentpunkte auf 57 vH zu, was noch im
statistischen Unschirfebereich liegen diirfte. Dies deutet, wenn iiberhaupt, auf
einen AuBerst geringfiigigen Anstieg der Verwendung von Dienstleistungen als
Zwischenprodukt hin,

Bei dem gegebenen AusmaB der weltweit zu beobachtenden relativen Zu-
nahme der Dienstleistungsbeschiftigung ist die Vemachlissigung der Zwi-
schenprodukte im hier vorgestellien Modell mit Blick auf die empirische Evi-
denz deshalb woh! im grofien und ganzen zu rechifertigen, da es sich dabei nur
um eine quantitativ weniger wichtige EinfluBgrife handeln kann, Hinzu
kommt natlirlich, ebenso wie bei der oben diskutierten Annahme ¢ines einzigen
Produktionsfaktors, daB sich das Modell erheblich vereinfacht, wenn keine
Zwischenprodukte beriicksichtigt werden. Zusammengenommen ermbglichen
vor allem diese beiden restriktiven Annahmen die Konstruktion eines Modells,
das einen Ansatz fiir eine theoretisch fundierte Uberpriifung der beiden zentra-
len Hypothesen zur Eckfdrung des Strukturwandels, namentlich der Nachfrage-
und der Produktivitéitshypothese, anfzeigt.

Da das Modell den Strukturwandel in der Weltwirtschaft abbilden soll und
die Weltwirtschaft ein geschlossenes System ist, gilt hier zu jedem Zeitpunke
(1), daB das gesamtwirtschaftliche Angebot {Q%) der gesamtwirtschaftlichen
Nachfrage (Q” ) entsprechen muB:

B.1 0 = @~

Nun bestehe die Weltwirtschaft aus zwei Sektoren (1 und 2), in denen die
Giiter @, und @, mit dem alleinigen homogenen Inputfaktor Arbeit (L) und
einer gegebenen Technologie produziert werden. Der Unterschied zwischen
den beiden Sektoren bestehe darin, daB Sekior 1 eine raschere Produkiivitits-



fortschrittsrate () aufweist als Sektor 2 (r, > r, ). Diese Annahme beinhaltet die

Produktivitiitshypothese; demnach repriisentiert Sektor 2 den Dlenstlenstungs-
sektor. Die beiden Produktionsfunktionen lauten somit:

[B.2] Q]S = aLl e?}l

[B.3] Qis: = bLZ‘ e!’zt

mt n > ry
L = Ly+L, -
a,b = Konstante,

Da nur der Produktionsfaktor Arbeit im Modell enthalten ist, gibt es keine
Investitionen und damit auch keine Erspamnis. Das gesamte Einkommen der
Wirtschaftssubjekte wird also fiir den Konsum der beiden Giiter Q, und Q, aus-
gegeben. Bei diesem Ansatz gibt es keinen Unterschied zwischen den Ausga-
ben und dem Einkommen der Wirtschaftssubjekte, so daB hier die Einkom-
mens- mit der Ausgabenelastizitiit der Nachfrage zusammenfille. Im folgenden
wird deshalb stets der Begriff Ausgabenelastizitit benutzt, um kenntlich zu ma-
chen, daf die Ersparnis als mégliche Verwendungsform des Einkomimens nicht

beriicksichtigt wird. Die entsprechenden Nachfragefunktionen seien gegeben
als:? _

B4 0 = AL

BS] 0 = cp2pnxL
mit p,, = Giiterpreise
x = Einkommen{Ausgaben) je Arbeiter (L)
g; = Preiselastizititen
1; = Ausgabenelastizititen
¢,d = Konstante.

Die Nachfragehypothese des Strukturwandels besagt nun, daB mit steigen-
dem Einkommen die Nachfrage nach Dienstleistungen dberproportional zu-
nimmt; danach ist die Ausgabenelastizitit der Nachfrage nach Dienstleistungen

9 Bei Division durch L, erhilt man die aus der Theorie des Haushalts bekannten
Nachfragefunktionen fiir ein reprisentatives Wirtschaftssubjeki.



groBer als Eins, so daB im Modeli entsprechend der Nachfragehypothese
n, > 1, gelten sofl 19 .

Das Einkommen je Beschiftigten (x) entspreche dem Wertgrenzprodukt der
Arbeit und sei in beiden Sektoren aufgrund der vollkommenen Mobilitit des
homogenen Produktionsfakiors Arbeit gleich hoch. Demnach gilt:

Ql

[B6.1] x 3 I, = ap,, e
aQZS oo
B.6.2 = L = § 2
B62 x, = Fite, = beye
mt x, = X, = X.

Dabei sei der produktivititsstarke Sektor 1 der Lobnfiihrer, so daB mit Q, als
numéraire (p, 2 1)

B71] x, = ae™

als Lohngleichung (Einkommensgleichung) und

B2 &4

]

10 Dag es sich bei den Exponenien der Argumente einer multiplikativ verkniipften
Nachfragefunktion grundsitzltich um Elastizititen handelt, LBt sich leicht veran-
schaulichen. Fiir die allgemeine Nachfragefunktion

Q, = Ap% x% mit A =Konstante
erhilt man durch Logarithmieren:

logQ; = logA + v;logp; + B;logx.
Die Preiselastizitit der Nachfrage ist definient als
aQ; p _ dlogQ;
ap O dlog p;
und die Einkommenselastizitdt der Nachfrage als
0 «x dlog Q;
nh =g = = T,
dx O dlogx

so dab ¥, und B, der hier gewihlten Nachfragefunkition als Elastizititen zu betrach-
ten sind.
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als prozentuale Versinderungsrate des Einkommens iiber die Zeit folgen.
Die Budgetrestriktion des Modells lautet:

B8]  xL, = p, 00 + py Q5.

Mit diesen Bausteinen soll im folgenden analysiert werden, welche Modell-
ergebnisse sich fiir die Enewicklung der relativen Preise sowie der Mengen- und
der Beschiftigungsstruktur ableiten lassen. Dabei ist bereits an dieser Stelle
darauf hinzuweisen, dal die Modellergebnisse ganz entscheidend von den ge-
wihhlten Nachfragegleichungen beecinfluBt werden. Sie sollen deshalb noch
niher erldutert werden, denn die hier gewihlte funktionale Form ist nicht ohne
theoretische und Skonometrische Probleme.

Eine offenkundige Restriktion der Nachfragetheorie ist die sogenannte
Adding-up-Bedingung, die besagt, da dic Summe der Ausgaben fiir einzelne
Giiterarten den Gesamtausgaben fiir den privaten Verbrauch entsprechen muf.
Nachfragefunktionen wie [B.4] und [B.5], die in der logarithmierten Transfor-
mation dem Schiitzansatz entsprechen, den Stone [1954] in seiner grundlegen-
den Analyse des Konsumentenverhaltens benutzte, stehen in der Regel im
Widerspruch zur Adding-up-Bedingung, weil die mit solchen Funktionstypen
geschiitzten Koeffizienten als konstante Elastizitiiten interpretiert werden miis-
sen (vgl. dazn FuBinote 10 auf Seite 9), Konstante Elastizititen sind aber nur
dann mit der Adding-up-Bedingung vereinbar, wenn alle Ausgabenelastizitiiten
gleich Eins sind, denn die Ausgaben fiir ein Gut mit einer konstanten Ausga-
benelastizitit von iiber Eins miiten schlieBlich, bei steigendem Einkommen,
dic Gesamtausgaben iiberschreiten, Alle Ausgabenelastizitiiten gleich Eins zu
setzen wiirde jedoch der zu analysierenden Machfragehypothese zuwiderlaufen.
Aus dkonometrischer Sicht 146t sich dieses Problem dadurch 1Gsen, dall man
das totale Differential der logarithmierten Gleichungen [B.4] und [B.5] bildet.
Die auf diese Weise transformierten Nachfragegleichungen kdnnen dann mit
Hilfe der Slutsky-Zerlegung und unter Verwendung von Budgetanteilen so um-
formuliert werden, daB die Parameter nicht von vornherein im Gegensatz zu
den allgemeinen Restriktionen der Nachfragetheorie stehen, sondem vielmehr
einen empirischen Test dieser Restriktionen zolassen. Eine solche Formulie-
rung der Nachfragefunktionen ist unter dem Namen Rotterdam-Modell be-
kanntgeworden [Barten, 1967; Theii, 1967].

Strenggenommen besteht allerdings nach wie vor das Problem, daB die
Nachfragegleichungen des Roiterdam-Modells nur dann mit Nachfrageglei-
chungen in der Niveauformulierung, wie etwa Gleichung [B.4] und Gleichung
[B.5). kompatibel sind, wenn alle Ausgabenelastizititen gleich Eins, alle
Kreuzpreiselastizititen gleich Null und alle Eigenpreiselastizititen gleich
minys Eins sind. Trotzdem kann man nicht sagen, daB das Rotterdam-Modell
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implizit homothetische Nachfragefunktionen unterstellt {vgl. dazu Deaton und
Muellbauer, 1980b]. Dagegen sprechen vor allem die empirischen Ergebnisse,
die mit dem Rotterdam-Modell erzielt wurden [vgl. dazu beispielsweise
Deaton, 1974].

Die log-lineare Spezifikation der Nachfragefunktion wurde hier allein auf-
grund ihrer mathematischen Eigenschaften gewshli, die eine einfache Lisung
des Modells gestatten. Um die vorteilhafien Eigenschaften dieses Funktionstyps
nicht einzubiien, kann man sich mit der Annahme quasi-homothetischer Priife-
renzen behelfen [Gorman, 1976], die mit steigenden Gesamtausgaben lediglich
eine Anndherung der Ausgabenelastizitiiten an -Eins implizieren. Die hier be-
nutzte Form kann deshatb als eine fiir die Modellanalyse zuldssige Approxima-
tion an eine theoretisch widerspruchsfreie Nachfragefunktion gelten.

Zu bedenken ist dariiber hinaus, dal die allgemeinen Restrikiionen der
Nachfragetheorie nicht in jedem Fall anch fir markim#Bige Nachfragefunk-
tonen Giiltigkeit besiizen. Solche markemiBigen Nachfragefunktionen werden
aber bei empirischen Analysen iiblicherweise geschétzt. Shafer und Sonnen-
schein [1982] zeigen, daB der AnalogieschluB von der individuellen Nachfrage-
funktion auf die marktmiBige zulissig ist, wenn die Konsumenten homothe-
tische Nutzenfunktionen aufweisen und die Einkommens-(Vermégens-)Vertei-
lung konstant ist, Dies wiirde implizieren, dal alle Ausgabenelastizititen gleich
Eing sein miissen. Im realistischeren Fall nichthomothetischer Priferenzen gilt
der AnalogieschluB jedoch auch bei einer konstanten Einkommensverteilung
nicht,

Dieses Aggregationsproblem wird bet empirischen Analysen in der Regel
ignoriert. Dort arbeitet man iiblicherweise mit der Annahme, da® sich mit den
vorhandenen aggregierien Daten das Nachfrageverhalten eines “repriisentati-
ven” (durchschnittlichen) Wirtschaftssubjekts erkliren 148t; die aus der Theorie
des individuellen Nachfrageverhaliens abgeleiteten Restriktionen werden dann
auf das Nachfrageverhalten dieses repriisentativen Wirtschaftssubjekts iibertra-
gen. Die Voraussetzungen fir eine solche Vorgehensweise scheinen aber nach
aller empirischen Evidenz gerade nicht erfiillt zu sein. Empirisch orientierte
Okonomen messen diesem Aggregationsfehler allerdings nur eine geringe
quantitative Bedentwung zu [Phlips, 1983], zumindest im Vergleich zu anderen
Problemen, die bei Nachfrageanalysen hiufig auftreten.

Festzuhalten bleibt, daB die im niichsten Abschnitt folgende Ableitung der
Modellergebnisse nur unter der Einschrinkung gilt, daB es sich bei der Formu-
lierung der Nachfragegleichungen [B.4] und [B.5] lediglich um ecine Approxi-
mation an ein theoretisch widerspruchsfreies Nachfragesystem handelt. Diese
Approximation bat sich gleichwohl in vielen empirischen Analysen bewiihrt,
Tatsiichlich besteht derzeit wohl auch keine Altemative zu einer sofchen Vor-
gehensweise, da es bisher keine explizite Formulierung eines theoretisch wider-
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spruchsfreien Nachfragesystems zu geben scheint, das eine Lssung des hier be-
trachteten Modells gestatten wiirde,!!

II.  Die Modellergebnisse!?

1. Relative Preise

Bei vollkommener Konkurrenz entsprechen die relativen Preise im Wett-
bewerbsgleichgewicht den Grenzkosten. Die Grenzkosten (mc) sind hier, bei
nur einem Produktionsfaktor, definiert als das Verhdltnis von Einkommen je
Arbeiter (x) zu physischem Grenzprodukt:

x — —
[B.9] W = mo = Py
B10] —2— = me, = p,.
3Q,/dL,

Aus der Ableitung der Produkiionsfunktionen [B.2] und [B 3] nach dem
Faktor Arbeit erhiilt man:

it
xXdae

ot

[B1]  pi/p
_ xbe

a ir-r2
_e(l z)'

b

Die prozentuale Veriinderungsrate der Preisrelation iiber die Zeit betrdgt
somit:

11 Ein Beispiel fir ein theoretisch widerspruchsfreies Nachfragesysiem ist das Almost
Ideal Demand System (AIDS) [Deaton, Muellbauer, 1980a]. AIDS-Nachfragefunk-
tionen weisen eine additive Ver]mupfu.ng der Argomente auf, die sich nicht in eine
multiplikative Darstellungsform, wie sie die hier benutzten Nachfragefunkuonen be-
sitzen, riickiibersetzen liGt. Der Grund dafiir ist, daBl die AIDS-Nachfragefunktionen
logarithmierte exogene und nichtlogarithmierte endogene Niveauvariable enthalten.

12 I folgenden wird aus Griinden der Ubersichilichkeit darauf verzichtet, den Zeit-
punktindex ¢ jeweils gesondert anfzufiihren; fiir eine zusammenfassende graphische
Darstellung der Modellergebnisse vgl. Abschnint B.IIL3.



13

d(py/ py)/ dt

{B.12]
P2l P

rl - r2.

Da (r, - r, ) annahmegemii (Produktivititshypothese) positiv ist, folgt ans
dieser Ableitung, daB sich die Produkte des Sektors mit dem langsameren Pro-
duktivititsfortschritt, also Dienstleistungen, relativ vertevern. Dieses Ergebnis
folgt aus der linearen Transformationskurve des Modells. Es entspricht dem sti-
lisierten empirischen Befund fiir die Entwicklung der relativen Preise, die im
Modell nur von der Angebotsseite her bestimmt werden, 13

2. Mengenstruktur und Beschiiftigungsstrukéur

Nach den Annahmen des Modells — geschlossenes Gesamtsystem, keine Er-
sparnis und keine Investitionen, keine Zwischenprodukie — fallen die Produk-
tions- und die Konsumstruktur zusammen, so dal es nur ¢ine Mengensiruktur
gibt:

5 D
iy & - % - &
BBl o = oF T 5

Fiir Gleichgewichtseinkommen (Gleichung [B.7.1]) und fiir gleichgewichti-
ge relative Preise (Gleichung [B.11]) erhéilt man mit p; = 1 aus den Nachfrage-
gleichungen [B.4} und [B.5]:

0 d
[B.14] Q_T = ?Pz("—'zz'ﬁz)x

fn, -n)

= %[% o —r;}r](e“'s"][ae,,,]Fnz -m)

= _‘i(ﬁJ(en ) a(ﬂz -m) el[(rl —raXen— )+ ryng -
c\b :
Ke‘[["l ~ryleg - &g} 4 ril, "'h)]

mit K = 5(3)(%_312]4"""'}.
c\b

13 Vgl fiir einen empirischen Test der modellierten (schwachen) Exogenitiit der relati-
ven Preise in den Nachfragegleichungen Abschnint CIV.5.
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Die Veranderungsrate der Mengenstrukuur iiber die Zeit ergibt sich dann als:

d d :
[B.15] —(Q-M-—‘- = (ﬁ —?'2)(922—“—'12)‘”1(712 ~1).
0, /0

' Um die Entwicklung der Beschiftigungsstruktur aufzeigen zu kdnnen,
werden zuniichst die beiden Produktionsfunktionen [B.2] und [B.3] nach dem
Faktor Arbeit (L) aufgelost:

1

B.16] L = -0 e

BT L, = %Qze"”.

Fiir Gleichgewichtseinkommen (Gleichung [B.7.11) und gleichgewichtige
relative Preise (Gleichung [B.11]) folgt dann filr p, =1 mit Hilfe der
Nachfragegleichungen [B.4] und [B.5]:

(3 ~£13) _
[B‘IS] '& Ko[ﬂe(rl —rz)ril [ae’l‘](nz m)e{"l“&)f
L ]

(21— 2,2)
KO(%] a(ﬂz ‘ﬂ])e'[[rl —r e —g,)+ (’?z -+ (?’1 "2)]

K‘el[(": —ra i +en - 8) 41y (m, ‘fh]]

. ad
mt K, = —
' 0 be
(623 = £12)
Kl = KU(%) a(ﬁz -m) .

Die Verinderungsrate der Beschiftigungsstruktur iiber die Zeit erhiilt man
somit als:

d(L. L)/ dt
[B.19] o i l)idt = {ry =11+ e — €3) + iy —my).
Ly /L,

Anders als fiir die Entwicklung'der relativen Preise liefert das Modelt also
keine cindeutige Bestiitigung der stilisierten Fakten filr die Entwicklung der
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Mengen- und der Beschiftigungsstrukwr. Jeweils fiir sich genommen kénnten
sowohl bei der Mengengleichung (Gleichung [B.15]) als auch bei der Beschiif-
tigungsgleichung (Gleichung [B.19]) fiir r, > r, (Produktivititshypothese) und
fiir n, > n, (Nachfragehypothese) im Ergebnis steigende, sinkende oder kon-
stante Dienstleistungsanteile auftreten, je nachdem, welche Eigenpreis- (g,;)
bzw. Kreuzpreiselastizitit (¢, , ) als plausibel betrachtet wird.

Dabet ist zu beachten, daB man im Zwei-Giiter-Modell bei Giiltigkeit der all-
gemeinen Restriktionen der Nachfragetheorie!® nur (n — 1)(1/2 n + 1) = 2 Para-
meter frei wihlen kann, also beispielsweise eine Ausgaben- und eine Preis-
elastizitiit. Festzuhalten bleibt aber, daB beide Hypothesen zusammen nur dann
die stilisierien Fakten des Strukturwandels erkliren kdnnen, wenn die Dienst-
leistungsnachfrage ausgabenelastisch (7,> 73,) und zugleich preisunelastisch
(g,, > —1) reagiert. Wenn allerdings die Mengenstruktur, den stilisierten Fakten
entsprechend, tatsichlich konstant bleibt, dann muB sich nach den Modeller-
gebnissen die Beschiftigungsstruktur zugunsien des Dienstleistungssektors ver-
schieben. Dies wird deutlich, wenn man die Beschiiftigungsgleichung [B.19]
als Summe aus Mengengleichung [B.15) und dem Term (r, —r,) darstellt,
Demnach verschiebt sich die Beschéftigungsstruktur um (r, —r,), wenn sich
die Mengenstruktur nicht veréindert. Dies entspricht wiederum der Produk-
tvititshypothese, die annahmegemaB erfiillt sein soll, so daB (r, —r,) > 0 gilt,
was zu zeigen war, Insgesamt betrachtet kénnen mit dem Modell also die
stilisierten Fakten des Swukturwandels reproduziert werden, Es gibt aber
keinen modellimmanenten Mechanismus, der sicherstellen wiirde, daf es
gerade zu einer solchen Parameterkonstellation kommt, die die Mengenstruktur
unverindert 148t

Zu fragen ist deshalb, welche numerischen Werie die Modellparameter an-
nehmen kénnen, wenn die stilisierten Fakten des Strukturwandels bei gleichzei-
tiger Gilltigkeit der Produktivitits- und der Nachfragehypothese reproduziert
werden sollen. Diese Parameter kénnen dann im Hinblick auf ihre empirische
Plausibilitit gepriift werden. Falls dies zu widerspriichlichen Ergebnissen fiihrt,
hiue man Evidenz dafiir gefunden, daB entweder eine der beiden Hypothesen
zur Ermittlung des Strukturwandels niche schliissig sein kann oder dafl die hier
so genannten stilisierten Fakten keine zuldssige Vereinfachung der empirischen
Befunde darstellen.

Als wichtiges Zwischenergebnis bleibt deshalb festzuhalten, daB sich der
empirische Gehalt des Modells nicht allein darin erschapft, die stilisierten Fak-
ten des Strukturwandels zu reproduzieren, Hinzu kommt, daB das Modelfl die
vielen a priori denkbaren Parameterkonstellationen auf eine kleine Anzahl be-

14 vgl, zur Diskussion der allgemeinen Restriktionen der Nachfragetheorie Abschnitt
B.IL1.
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schriinkt, die einen theoretischen Konsistenztest bestehen. Die in diesem Kapi-
tet angestellien Uberlegungen verdeutlichen, da den Ausgaben- und den Preis-
clastizititen dabei eine besondere Bedeutung zukommt. Wenn man den sekto-
ral unterschiedlichen Produktivititsfortschritt einmal als faktisch richtig!3 und
die Verschicbung der Beschiiftigungsstruktur — im Gegensatz zum Befund
einer konstanten Mengenstruktur — als eine unbestrittene empirische Tatsache
akzeptiert, dann lassen sich die zulfissigen Konstellationen fiir die Nachfrage-
elastizititen mit Hilfe der allgemeinen Restriktionen der Nachfragetheorie
recht eng eingrenzen. Halt man dagegen bestimmtie Parameterkonsiellationen
fiir besonders plausibel, dann kann man umgekehst iiberpriifen, ob die stilisier-
ten Fakten in der beschriebenen Form iiberhaupt reproduziert werden kénnen,
Dabei sind inshesondere die Implikationen einer konstanten Mengenstruktur zu
beachten, die grundsitzlich nur mit einer wesentlich kleineren Anzahl von
Parameterkonstellationen vereinbar ist als die Verschiebung der Beschifti-
gungsstruktur zugunsten des Dienstleistungssektors.

Das Ziel dieser Arbeit kinnte somit recht gut durch ein Zitat von Knight
[1940, 5. 31) beschrieben werden: “The application of (the formal principies of
economic theory) is ... chiefly significant negatively rather than positively, for
showing what is ‘wrong’ rather than what is ‘right’ ...”!¢ Im folgenden soll ge-
priift werden, welches Gewicht den beiden Hypothesen fiir die Erklirung des
Surukturwandels zukommt, oder ob mdglicherweise nur eine der beiden Hypo-
thesen relevant ist. Dabei beschreibt das hier vorgesiellte Modell den derzeiti-
gen Stand der wissenschaftlichen Diskussion in expliziter Form. Aufgrund sei-
ner Restriktionen besteht natiirlich die Gefahr, da es an der Realitiit scheitert.
Gerade dieser Umstand macht aber seinen empirischen Gehalt ans: Modelle,
die alles erkliren knnen, erkliren letztiich nichis. Es geht also darum, das Mo-
dell so zu restringieren, daB es scheitern kann, aber nicht notwendigerweise
scheitern muB. Diese Eigenschaft weist das hier betrachtete Modell aof, wie die
folgende Diskussion seiner Restriktionen zeigen wird.

13 Wic bercits erwahnt, kann diese Hypothese anhand des derzeit verfiigbaren statisti-
schen Materials nicht falsifiziert werden.

16 Hier zitiert nach Mokyr [1977], der dieses Zitat seiner Analyse der relativen Bedeu-
tung von Angebots- und Nachfragefaktoren fiir die Industrielle Revolution voran-
stellt. Er kommt in dieser Studiec zu dem Ergebnis, daB die Nachfragekomponente
keinen wesentlichen Beitrag zur Erkldrung der Industriellen Revolution leistet.
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IIl. Die Modellparameter und die aligemeinen Restriktionen
der Nachfragetheorie

L Priferenzstruktur und restringierte Nachfrageelastizititen

Zu den allgemeinen Restrikiionen der Nachfragetheoric gehoren die
Adding-up-, die Homogenitits-, die Symmetrie- und die Negativitiitsbedin-
gung.!7 Jedes Nachfragesystem, das aus der Nutzenmaximierung unter der Ne-
benbedingung einer Budgetbeschrdnkung hergeleitet wird, mufl diesen Restrik-
tionen geniigen. Dabei héngt die Giiltigkeit der Restriktionen nicht von der
Form der dem betrachteten Nachfragesystem zugrundelicgenden Nutzenfunk-
tion ab. Die Giiltigkeit der allgemeinen Restriktionen ist allerdings nicht mehr
gewiihrleistet, wenn man s mit instabilen Priferenzen der Konsumenten und
damit mit instabilen Nachfragefunktionen zu tun hat. Empirischen Schatzungen
von Nachfragesystemen liegt deshalb in der Regel die implizite Anmahme zu-
grunde, dal} sich die Priferenzen der Konsumenten der jeweils betrachteten
Stichprobe, das heiBt iiber den Beobachtungszeitraum oder (ber den Quer-
schnitt hinweg, nicht ndern.

Tatsfichlich 148t sich zumindest fiir hochaggregierte Giitergruppen zeigen,
daB die Annahme siabiler Priiferenzen entgegen dem ersten Anschein durchaus
mit der empirischen Evidenz zu vereinbaren ist. Die implizite Annahme fitr
eine Analyse der Konsumausgaben im internationalen Vergleich lantet bei-
spielsweise, daB die Priferenzen der iiber die Welt verteilten Konsumenten ais
eine Schar von Indifferenzkurven dargeseellt werden kéinnen, die sich nicht
schneiden. Dicse Annahme kann dann ais falsifiziert gelten, wenn die taiséichli-
chen Konsumentscheidungen nicht mit dem Theorem der offenbarten Priferen-
zen zu vereinbaren sind. Nach den empirischen Ergebnissen von Kravis et al.
[1982, Kapitel 9] ist das aber nicht der Fall, denn die dort angestellten Berech-
nungen zeigen, daf die weltweit beobachteten Preise und Mengen fiir verschie-
dene Giiterbiindel nicht im Widerspruch zu diesem Theorem stehen, 18 Ohne die
Annahme weltweit gleicher Priferenzen machte es allerdings auch nur wenig
Sinn, den Stukturwandel in der Weltwintschaft mit Hilfe von fiir einzelne Lén-

17 Vgl. fiir einen akmelien Uberblick zum Stand der Nachfragetheorie und zur Interpre-
tation der jiingsten empirischen Befunde Blundell [1988).

13 Yarjan [1982] testet das Theoremn der offenbarten Priiferenzen mit Hilfe nichtpara-
merrischer Verfahren und gelangt zu dem Ergebnis, daB die aggregierten Konsum-
daten fiir die Vereinigten Staaten fiir den Zeitraum 1947-1978 cbenfalls mit der An-
nehme eines nutzenmaximierenden Verhaltens' eines reprisentativen Konsumenten
in Emklang stehen.
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der geschatzten Nachfrageelastizititen erkliren zu wollen.!? Dabei heiBt welt-
weit gleiche Priferenzen natiirlich nicht, daf Gberalt die gleichen Mengen
nachgefragt werden. International gleiche Priferenzen fiir relativ grofe Giiter-
biindel heiBt aber, daB das (aggregierte) Nachfrageverhalten mit unterschiedli-
chen Einkommen und unterschiedlichen relativen Preisen erklidrt werden kann,
s0 wie es der Befund in Kravis et al. {1982] naheilegt.

Wenn nun die Annahme stabiler Priferenzen filir die hier intercssierende
Nachfrage nach hochaggregierten Giitergruppen offenkundig eine gewisse
Plausibilitit zu besitzen scheint, dann miissen die allgemeinen Restriktionen
der Nachfragetheorie fiir jedes empirische Nachfragesystem gelten. Dabei las-
sen sich die Adding-up-, die Homogenitiiis-, die Symmetrie- und die Negativi-
ttsbedingung in Elastizititen formulieren als:2¢

(B.20} ZEw;n, = 1 (Adding-up)
[B21] e = 0 (Homogenitit)
2

[B22] &;w = &;w; (Symmewie)

[B23] £ < 0 (Negativitif
mit  w;

*

g;; = kompensierte Preiselastizititen.

Ausgabenteil der Giitergruppe i

Der Zusammenhang dieser Restriktionen mig den Modellergebnissen fiir die
Mengen- und die Beschiftigungsstruktur (Gleichungen {B.15] und {B.19]) wird
deutlich, wenn man diec Homogenititsbedingung in unkompensierter Form
schreibt als:

[B.24] Sg;+n = 0.
J

Fiir den Zwei-Giiter-Fall mu#} also gelien, dal

[B.25.1] & ,+g,+m = 0 bzw.

19 Dicser Befund liefert letztlich auch die nhaltliche Begriindung dafiir, dak sich die
empirische Analyse der Dienstleistngsnachfrage in Kapitel C auf verschiedene Da-
tensitze fiir die Bundesrepublik Deutschland beschriinkt,

20 vgl. fiir eine ausfiihrliche Diskussion der Restriktionen der Nachfragetheorie im Zu-
sammenhang mit dem benutzten Schiitzansatz Abschnitt C.I1.2.
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[B.25.2] 822 + 821 + qz = 0.

Demnach hiingen die Modellergebnisse [B.15] und [B.19] bei Giiligkeit der
Produktivitits- und der Nachfragehypothese ganz entscheidend davon ab, wel-
chen Wert die Differenz £, - £, annimmt. Damit die stilisierten Fakten des
Strukturwandels mit dem Modell unzweideutig reproduziert werden kdnnen,
muB gezeigt werden, daB 0> (g, —£,) > -1 gil.. Falls (g, —¢,) >0 gilt,
kann die Mengenstruktur nicht konstant bleiben {Gleichung [B.15]); falls
(&), — £, <1 gilt, wiirde das Ergebnis fiir die Beschiiftigungsstrukiur niche
mehr gindeutig ausfallen (Gleichung [B.19]).

Fiir den hier betrachteten Fall kann nun gezeigt werden, dafl die Differenz
&, — &, bei Giiltigkeit der Nachfragehypothese (n, > #,) zwar immer kleiner
als Null sein muB, aber nicht notwendig groBer als minus Eins ist. Um zu die-
sem Ergebnis zu gelangen, benutzt man die Definitionsgleichungen fiir die un-
kompensierten Preiselastizititen:

[B%] s,',j = E:j—n,-wj bzw.

B27) & = &-mw.

Aus der Homogenitiitsbedingung [B.21] fiir den Zwei-Giiter-Fall folgt, da
B28) &, = -8,

gelten muB, und ans der Symmetriebedingung [B.22] folgt, daB

[B29] &yw, = £,w

gelten muf, so daB man nach einigen Umformulierungen erhiilt;
B30) en-&; = & ("l'l:l‘]“wz (nz=m).
2

Kompensierte Kreuzpreiseffekte konnen im Zwei-Giiter-Fall nicht negativ
sein, was aus {B.28] in Verbindung mit der Negativitiitsbedingung [B.23) folgt.
Der erste Term von [B.30] ist also eindeutig negativ, denn Ausgabenanteile
ktnnen nur positive Werte annchmen. Dies gilt unter der anmahmegemiB er-
filllten Bedingung fiir die Nachfragehypothese (1, > 1,) auch fiir den zweiten
Term. Damit nimmt die Differenz (&), — €,,) hier unzweifelhaft einen negati-
ven Wert an, was zu zeigen war. Unbestimmt muB aber bleiben, ob dieser Aus-
druck ¢.p. auch griBer als minus Eins ist. Demnach reichen die Produktivitits-
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und die Nachfragehypothese fiir sich genommen noch nicht .aus, um die stili-
sierten Fakien des Swukturwandels mit Hilfe des Modelis reproduzieren zu
kénnen. Vielmehr kommt nach diesem Ergebnis auch den Preiselastizitiiten ein
wesentlicher Erkldrungsbeitrag fiir das Muster des Struktwrwandels zu. Diese
zusiitzliche Einflugrofe ist bei empirischen Arbeiten zur Strukturanatyse in
der Regel Gbersehen worden 2!

2, Die Konsequenzen alternativer Nachfrageelastizititen fiir die
Modellergebnisse B

Nach der Homogenitiitsbedingung {B.24] muf die Summe der unkompensierten
Eigen- und Preiselastizititen eines Gutes dem Betrag nach der Aunsgabenelasti-
zitht entsprechen. Wenn die Dienstleistungsnachfrage ausgabenelastisch und
gleichzeitig preisunelastisch reagiert, wobei ersteres der Nachfragehypothese
entspricht und letztercs aus empirischer Sicht recht eindeutig zu sein scheing,
dann muB die Summe der verbleibenden unkompensierten Kreuzpreiseffekte
einen negativen Wert annchmen. Nun wurde bereits darauf hingewiesen, da
der Kreuzpreiseffekt im Zwei-Giiter-Fall nicht unabhingig von der Eigenpreis-
elastizitiit betrachtet werden kann, und hinzu kommt noch, da hier der kom-
pensierte Kreuzpreiseffekt einen positiven Wert annehmen mufS. A priori kann
man nicht entscheiden, ob die vorhandene empirische Evidenz diesen Restrik-
tionen tatsichlich geniigt. Deshalb wird im folgenden zundchst jeweils die
theoretische Konsistenz der geschiitzten Nachfrageelastizitiiten iiberpriift, bevor
die Konsequenzen alternativer Parameterkonstellationen fiir die Modellergeb-
nisse analysiert werden.

Wie die Ableitung der Modellergebnisse verdeutlicht hat, kénnen die Mo-
dellparameter in drei Gruppen eingeteilt werden: die Produktivitiitsratendiffe-
renz, die Ausgabenelastizititen und die Preiselastizititen, Da es a prioni keine
empirische Evidenz gibt, dic gegen die Annahme einer positiven Produktivi-
titsratendifferenz {r; > r,; Produktivititshypothese) sprechen wiirde, bleibt zu
fragen, welche empirische Evidenz fiir die Nachfrageparameter des Modells —
die Ausgaben- und die Preiselastizititen der Dienstleistungsnachfrage — ange-
fithrt werden kann. Kaum strittig sein diirfte, da die Dienstleistungsnachfrage

21 In einer Kritik des urspriinglichen Baumol-Modells [Bradford, 1969] findet man, al-
lerdings in einer FuBnote versteckt, einen Hinweis darauf, daB die relativen Beschiif-
tigungsgewinne des Dienstleistungssektors nicht ohne die implizite Annahme einer
preisunelastischen Dienstleistungsnachfrage erkliirt werden kénnen.
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als preisunelastisch anzusehen ist (0 > g, > --1), wobei ein Wert in der Nihe
von —0,6 als plausibel gilt.2?

Fiir die Ausgabenelastizitiit der Dienstleistungsnachfrage gibt es dagegen
keinen eindeutigen Befund, stellvertretend seien hier deshatb beispielhaft drei
idealisierte Fille fiie den Zwei-Giiter-Fall durchgerechnet, die sich auf die
empirischen Ergebnisse verschiedener Studien stiltzen.23 Alten Berechnungen
liegt die Annahme zugrunde, dal der Anteil der Dienstleistungsausgaben (w, )
an den gesamten Aunsgaben fiir den privaten Verbrauch 40 vH betrfigt; der An-
teil der zusammengefaBten anderen Verbrauchsausgaben (w,) betrigt somit
60 vH. .

Fall 1: Ausgabenelastische Dienstleistungsnachfrage

Dieser Fall entspricht der Nachiragehypothese. Hier sei angenommen, daff
822 = _0,6

gilt {lnman, 1985a). Aus der Adding-up-Bedingung {B.20] erhiilt man

(t-nyw,)/w,
0,97

T

und mit Hilfe der Homogenitiisbedingung [B.24) folgt aus (B.26]

3;1 = &y thwm
= (,18.

2 Vzl. dazu beispielsweise Inman {1985a]. Als grundlegende Swdie zur Preiselastizi-
tit der Dienstleistungsnachirage gilt Houthakker und Taylor [1966]. Dont werden
allerdings lediglich fiir verschiedene Gruppen von Dienstleistungsausgaben Preisela-
stizititen crmittelt, nicht fiir Dienstleisangen als Aggregat; vgl. dazu auch die Er-
gebmisse einer internationalen Querschnittsanalyse in Lluch et al. [1977]. Demge-
geniiber schiitzt Summers [1985] eine Eigenpreiselastizitit der aggregierten Dienst-
leisum;snachfrage von —0,6. (Bei dem verdffentlichten Wert von —0,06 handelt es
sich offensichtlich um einen Druckfehler.)

23 Anhand einer internationalen Querschnittsanalyse schitzen Lluch et al. [1977] cine
ausgabenelastische Dienstleistungsnachfrage, wiihrend Summers [1985] eine sehr
nahe bei Eins liegende Elastizitit ermittelt. Hammes et al. [1989] erhalten bei Zeit-
reihenanalysen fir verschiedene Linder im Mittel cine ausgabenunelastische Dienst-
leistungsnachfrage. Fiir die Bundesrepublik Deutschland wurden ebenfalls recht
unterschiedliche Ausgabenelastizititen der Diensteistungsnachfrage ermittelt: Dicke
und Heitger {1977) schiitzen eine ausgabenelastische Dienstleistungsnachfrage; Fels
und Schmidt [1981] schitzen cine Ausgabenelastizitit der Dienstleistungsnachfrage
in der Nihe von Eins.
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Damit erfiillen die numerischen Werte fiir 7, und ¢, in diesem Beispiel die
allgemeinen Restriktionen der Nachfragetheorie, Fiir die Modellergebnisse ist
nun entscheidend, welchen Wert die Differenz ¢, — £, annimmu. Dazu berech-
net man zun#chst £}, aus der Symmetriebedingung [B.22] als

3;2 = élwszl
= 0,12,

Nach Gleichung [B.26] folgt dann Eiir

£y = 5;2“711“’2
= -0,27.

Die Differenz &), — €,, nimmt hier also einen Wert an, der zwischen Null
und minus Eins liegt. Deshalb konnen die stilisierten Fakten des Strukturwan-
dels bei dieser Konstellation der Nachfrageelastizitiiten reproduziert werden,
wenn sich der positive und der negative Term in der Mengengleichung [B.15]
zu Null saldieren.

Fall 2;: Homothetische Nachfragefunktionen

L
Wenn die Dienstleistungsnachfrage eine Ausgabenelastizitit von Eins anfweist
{Summers, 1985], muB nach der Adding-up-Bedingung im Zwei-Giiter-Fall die
verbleibende Ausgabenelastizitit ebenfalls gleich Eins sein; die Figenpreisela-
stizitiit sei in diesem Beispiel weiterhin

822 = _0,6.

Aus der Homogenitiitsbedingung [B.24] folgt dann:

821 = - 0,4 .

Analog zum vorhergehenden Fall LBt sich auch hier zeigen, dafl der kom-
pensierte Kreuzpreiseffekt positiv ist und daB die Differenz &,, — £, wiederum
cinen Wert zwischen Null und minus Eins annimmt. Anders als im vorher-
gehenden Fali kdnnen die stilisierten Fakten des Strukturwandels bei dieser
Parameterkonstellation aber nicht volistindig reproduziert werden, weil der po-
sitive Nachfrageeffekt entfillt, das heiBt, hier gilt 73, — 7, = 0. Dies hat zum ei-
nen zur Folge, daB das Modell ¢.p. im Vergleich zum vorhergehenden Fall eine
deutlich schwichere Verschiecbung der Beschéftigungsanteile zugunsten des
Dienstleistungssektors vorhersagt {Gleichung [B.19]). Zum anderen kann die
Mengenstruktur im Verlauf des wirtschaftlichen Wachstums jetzt nicht mehr
konstant bleiben: Sie mu$ sich vielmehr zu Lasten des Dienstleistungssektors
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verschieben, weil der erste Term in Gleichung [B.15] bei dieser Konstellation
einen negativen Wert annimmt und der zweite gleich Null ist.24

Fall 3: Ausgabenunelastische Dienstleistungsnachfrage
Abschlieflend sei ein Beispiel mit

7, = 0,65 und

822 = —0,14

bewrachtet, wobei es sich um Durchschnittswerte aus Hammes et al. [1989)
handelt, Dies ist allerdings fiir die hier angenommenen Ausgabenanteile keine
theoretisch konsistente Konstellation, weil nach der Definitionsgleichung
[{B.27] gilt:

£n = Epthw,
= 0,12,

was nach der Negativititsbedingung [B.23] ausgeschlossen ist. Demnach muB
die unkompensierte Eigenpreiselastizitit dem Betrag nach grifler als die ge-
wichtete Ausgabenelastizitit sein, damit die Negativititsbedingung erfiillt sein
kann. Wenn man deshalb in diesem Beispiel die unkompensierte Eigenpreisela-
stizitit annimmt als:

822 = - 0, 3,
dann folgt die kompensierte Eigenpreiselastizitit als

8;2 = *'0,4

24 Eine Ausgabenelastizitit von Eins kénnte auch als Evidenz fiir eine Cobb-Douglas-
Nachfragefunktion interpretiert werden. Bei diesem Funktionstyp ist zugleich aber
auch die Eigenpreiselastizitit auf minus Eins restringiertt Wenn man cine
Cobb-Douglas-Nutzenfunktion als repriisentativ fiir die Priferenzen der Konsumen-
ten akzeptiert, dann kénnen weder die Produktivitits- noch die Nachfragehypothese
den Strukturwandel zugunsien der Dienstleistungsbeschiiftigung erkliren (Gleichung
[B.19]), weil sowohl der Term (r, —r, X1 + &, — &, ) als auch der Term r (1), — 1)

in diesem Fall den Wert Null annehmen miiBten. Dic Beschiftigungsstrukiur wiirde
sich im Verlauf des wirtschaftlichen Wachstumns also nicht veriindern; und die Men-
genstrukiur kinnte nur dann konstant bleiben, wenn es keinen sektoral unterschiedli-
chen Produktivitiitsfortschritt giibe (Gleichung [B.15]). Eine Cobb-Douglas-Nutzen-
funktion generiert somit Nachfrageelastizitiiten, die bei sektoral unterschiedlichen
Verdnderungsraten der Produkiivitit Struknuwandel bei der Beschifiigung aus-
schlieBen und Strukturwandel bei den Mengen erzwingen. Dies steht aber genau im
Gegensatz zu den skizzierten stilisierten Fakten des Strukturwandels.
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und somit nach der Homogenititsbedingung [B.21]
&; = 04,

so daB die allgemeinen Restriktionen der Nachfragetheorie bei dieser Konstel-
lation wiederum erfiillt sind. Allerdings ergeben sich auch hier weitreichende
Konsequenzen fiir die Modellergebnisse. Zundichst erhiilt man iiber die Sym-
metriebedingung [B.22):

E;z = "3;1“'2»" L
0,03.

Der unkompensierte Kreuzpreiseffekt folgt dann nach Gleichung [B.26}] als:

€ = 3;2—7?1“’2
= -0,46,

waobei sich die Ausgabenelastizitiit 77, aus der Adding-up-Bedingung [B.20] be-
stimmen L4t als

nl = l, 23 .

Die flr die Modellergebnisse wichtige Differenz &,, — £, nimmt hier einen
positiven Wert an, was, wie gezeigt wurde, fiir 73, < 17, durchaus zulassig ist.
Bei dieser Konstellation erhilt man fiir die Beschiftigungsstruktur kein eindeu-
tiges Ergebnis, weil der erste Term in Gleichung [B.19] ein positives und der
zweite ¢in negatives Vorzeichen annimmt. DaB sich die Beschiftigungsstrukwr
zugunsten des Dienstleistungssektors #éindert, so wie es den stilisierten Fakten
entspricht, ist bei diesem Ergebnis aber nicht ausgeschlossen, Fiir die Mengen-
struktur erhdlt man demgegeniiber einen eindentigen Befund (Gleichung
[B.15]}: Sie muB sich auch in diesem Beispiel zu Lasten des Dienstleistungs-
scktors verschicben, wie folgende Ableitung verdeutlicht. Wenn die rechte Sei-
te -von Gleichung [B.30] in die Gleichung fiir die Entwicklung der Mengen-
struktur [B.15] eingesetzt wird, erh#lt man:
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alle Terme bis auf den zweiten ein negatives Vorzeichen aufweisen. Zu fragen
ist deshatb, ob der positive Wert dieses Terms die Summe der negativen Werte
der anderen Terme kompensieren oder gar iiberkompensieren kann. DaB dies
unmoglich ist, zeigt ein Vergleich des zweiten mit dem vierten Term:

"1“’2(7?2 "‘Th) < "1(’12 “ﬂl)—

Deshalb verschieben sich die Mengenanteile fiir die in diesem Beispiel ge-
wihlte Konstellation von Nachfrageelastizititen eindeutig zu Lasten des
Dienstleistungssektors, was im Gegensatz zu den stilisierten Fakten steht.

3 Die Modellprognose: Ausgabenelastizititen und stilisierte Fakten

Die empirische Evidenz fiir die verschiedenen Elemente des Modells Lift sich
wie folgt beschreiben. Wenig Zweifel bestehen daran, da das Produktivitfits-
differential (r, —r,) positiv ist und dal die Dienstleistungsnachfrage preisun-
elastisch reagiert. Ebenso diirfte die empirische Evidenz fiir die Entwicklung
der relativen Preise und der Beschiftigungsanteile wenig AnlaB fiir kontroverse
Diskussionen bieten. Anders sieht es hingegen hinsichtlich der Ausgabenelasti-
zititen und der Entwicklung der Mengenstruktur aus. Hier liBt weder die empi-



rische Evidenz noch das Modellergebnis eine eindeutige Aussage zu. Die Mo-
dellprognose fiir den EinfluR der Ansgabenelastizitiit auf die Entwicklung der
Mengenstruktur — also die Prognose fiir das Zusammenspiel der beiden Ele-
mente des Modells, die empirisch am wenigsten gesichert erscheinen — 148t
sich nun zusammenfassend sehr einfach anhand einer graphischen Analyse ver-
deutlichen. In Schaubild 1 sind die drei zu unterscheidenden Fille einer ausga-
benunelastischen (17, < 1), einer homothetischen (1, = 1) und einer ansgaben-
elastischen (77, > 1) Dienstleistungsnachfrage fiir ein identisches Grundmuster
dargestellt worden. ’

Auf der Vertikalen und auf der Horizontalen sind die beiden Giiter des Mo-
dells, @, (Nicht-Dienstleistungen) und O, (Dienstleistungen), abgetragen. Die
Nachfrageseite wird durch die Indifferenzkurven f” sowie /I reprisentiert, die
Produktionsseite durch die Transformationskurven TT” sowie TT”, Dabei ist die
Transformationskurve eine Gerade, weil das Moedell nur einen Inputfaktor, Ar-
beit, enthiilt. Sie fAllt hier deshalb mit der Preisgeraden zusammen.

Die Ausgangssitvation A sei jeweils bestimmt durch den Tangentialpunkt
der Indifferenzkurve I° mit der Transformationskurve (Preisgeraden) 7T, In
Punkt A ist also jeweils ein gesamtwirtschaftliches Gleichgewicht erreicht. Dort
gilt Grenzrate der Transformation gleich Grenzrate der Substitution gleich
Preisverhilinis. Gezeigt wird nun, welche neuen Gleichgewichtspunkee (B) fir
ein héheres Indifferenzkurvenniveau () realisiert werden kéinnen, wenn sich
der relative Dienstleistungspreis erhtht. Dabei ist die relative Preisinderung
identisch mit der Drehung der Transformationskurve von 7T auf 777, was aus
dem Modellergebnis {Gleichung [B.12]) folgt, demzufolge die Verinderungsra-
te des Preisverhiiltnisses gerade der Differenz der sektoralen Verinderungsraten
der Produktivitiit entspricht. Dieser unterschiedliche sektorale Produktivitits-
fortschritt verursacht wiederum die Drehung der Transformationskurve.

Die gesuchte Entwicklung der Mengensl.r&mr kann nun an der Verinderung
der Relation von @, zu Q, abgelesen werden. Eine konstante Mengenstrukiur
wiirde man beispielsweise erhalten, wenn die beiden Tangentialpunkte der In-
differenzkurven I* und /" an dic Preisgeraden (Transformationskurven) 7T und
TT”, alse die Gleichgewichtspunkte A und B, auf einer durch den Ursprung ver-
laufenden Geraden ligen. Eine solche Gerade ist hier jeweils als Hilfslinie OZ
eingezeichnel worden.

Die unterschiedlichen Ausgabenelastizitiiten werden jeweils durch den Ex-
pansionspfad OR abgebildet, dessen Verlauf von der Gestalt der Indifferenz-
kurven bestimmt wird. Seine Schnittpunkte mit den Indifferenzkurven miissen
immer dieselbe Steigung aufweisen. Ein linearer Expansionspfad, der homothe-
tische Nachfragefunktionen (7, = 17, = 1) repriisentiert, fallt mit der Hilfslinie
OZ zusammen, denn bei homothetischen Nachfragefunktionen bewirkt cine
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Schaubild 1 — Ausgabenelastizititen und Mengenstruktur

1. Ausgabenunelastische Dienst-
leistungsnachfrage (n, < 1)

2. Homothetische Dienst-
leistungsnachfrage (1, = 1)
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AusgabenerhShung bei gegebenen relativen Preisen eine proportionale Zunah-
me der Nachfrage nach allen Giitern, so dab die Mengenstruktur unveriindert
bieibt,

Fiir eine ausgabenunelastische (1, < 1) und fiir eine homothetische (n, = 1)
Dienstleistungsnachfrage sind die Ergebnisse in bezug aof die Mengenstruktur
eindeutig. Bei einer gegebenen relativen Preisinderung zugunsten von Q,, so
wie sie das Modell vorhersagt, kann die Mengenstruktur fiir diese beiden Priife-
renzstrukturen nicht konstant bleiben. Der neue Gleichgewichispunkt B muf in
beiden Fillen oberhalb der Hilfslinie OZ liegen, so daf sich die Mengenstruktor
zugunsten von O, d.h. zu Lasten von Q, (Pienstleistungen) verschiebt. Nicht
eindeutig in bezug auf die Mengenstruktur ist lediglich der Fall einer ausgaben-
elastischen Dienstleistungsnachfrage (7, > 1), der gerade der Nachfragehypo-
these entspricht. Hier ist fiir eine gegebene relative Preistinderung jedes Ergeb-
nis fiir die Mengenstruktur mdglich. Sie kdnnte sich zugunsten oder zu Lasten
des 2[:._?ienstleistungs’.s:e,ktc)rs verschieben, sie kdnnte aber auch konstant blei-
ben.

Diese Ergebnisse verdeutlichen, daB ¢in gesicherter empirischer Befund fiir
dic Ausgabenelastizitit der Dienstleistungsnachfrage (n,) gewisse Riickschliis-
se {iber die Plausibilitit der Erklirungen fiir die stilisierten Fakten zuliBt. Be-
sonders wichtig erscheint dabei, dal Ausgabenefastizitéten der Dienstleistungs-
nachfrage, die kleiner oder gleich Eins sind, im Verlauf des wirtschaftlichen
Wachstums nach den Modellergebnissen in jedem Fall eine Verschiebung der
Mengenstruktur zu Lasten des Dienstleistungssektors implizieren.

A priori gibt es kein Kriterium, mit dessen Hilfe man entscheiden kinnte, ob
die empirische Evidenz eher fiir eine ausgabenelastische oder eine ausgabenun-
elastische Dienstleistungsnachfrage spricht. Klarheit kann hier nur eine sorgfil-
tige empirische Analyse schaffen. Sollte sich dabei herausstellen, da8 die Aus-
gabenelastizitit der Dienstleistungsnachfrage kieiner oder gleich Eins ist, dann
{48t sich — bei Giiitigkeit der Produktivititshypothese — der stilisierte Befund
¢iner konstanten Mengenstruktur nicht mehr mit Hilfe der Nachfragehypothese
erkidren, wie man sich anhand des hier entworfenen Modells klarmachen kann.
Die Mengenstruktur miiBte sich in diesem Fall vielmehr zogunsten des Sektors
mit dem rascheren Produktivititsfortschritt, also zu Lasten des Dienstleistungs-
sektors, verschieben. Die relative Beschiftigungsentwicklung kénnte demge-
geniiber auch bei dieser Konstellation weiterhin zugunsten des Dienstleistungs-
sektors verlaufen, wie in Abschnitt B.IIL.2, Fall 3, gezeigt wurde.

25 In Schaubild 1 ist auch fir 7, > 1 eine Verschiebung der Mengenstruktur zu Lasten
des Dienstleistungssektors ~ abgebildet worden. Die anderen beiden Fille
(Verschiebung zugunsten des Dienstleistungssektors, konstante Mengenstruktur)
erfordern eine stirkere Krimmung der Indifferenzkurven im relevanten Bereich
zwischen der Hilfshnie OZ und dem Expansionspfad OR.



IV. Fazit

In diesem Kapitel wurde ein einfaches Zwei-Giiter-Ein-Faktor-Modell erdrtert,
das sektoral unterschiedliche Verinderungsraten der Produktivitfit und nicht-
homothetische Nachfragefunktionen enthilt, Das Modell kann fiir bestimmie
Parameterkonstellationen cinige empirische RegelmiBigkeiten des Struktur-
wandels in der Wehtwirtschaft reproduzieren, die hier als stilisierte Fakten be-
zeichnet worden sind. Dazu gehdren im Verlauf des wirtschaftlichen Wachs-
tums steigende relative Dienstleistungspreise, steigende Beschiftigungsanteile
des Dienstleistungssektors und eine weitgehend konstante Mengenstruktur, also
cher konstante Produktions- und Konsumstrukturen. Welche numerischen
Werte die entscheidenden Parameter des Modells besitzen, kann nicht aus der
dkonomischen Theorie abgeleitet werden. Thre Spezifikation bleibt der empiri-
schen Analyse vorbehalten.

Nun zeigi die Modellanalyse, daB insbesondere die Nachfrageparameter eine
entscheidende Rolle fiir die Richtung des Strukturwandels spielen. Die beiden
am hiufigsten genannten Hypothesen zur Erklirung des Strukturwandels, die
Produktivitits- und die Nachfragehypothese, kénnen nimlich gleichzeitig nur
fiir ganz bestimmte Konstellationen von Preis- und Ausgabenelastizititen rich-
tig sein.

Die empirische Evidenz fiir Nachfrageelastizititen hochaggregierter Giiter-
gruppen ist allerdings keineswegs eindentig. Die grofle Spannbseite der bislang
ermittelten Ergebnisse diirfte in erster Linie wohl daranf zuriickzufiihren sein,
daf} jeweils ganz unterschiedliches empirisches Material benutzt wurde, insbe-
sondere im Hinblick auf Zeiwreihen- vs. Querschnittsdaten und unterschiedliche
Aggregationsstufen, Dariiber hinaus konnen unter Umstiinden auch unterschied-
liche 8konometrische Schitzansétze die Ursache dafiir sein, daf sich kein ein-
deutiger empirischer Befund abzeichnet, Zu bedenken ist nimlich, daB nicht al-
le der iiblicherweise implementierten Verfahren gleich gut geeignet sind, um
die hier interessierenden Nachfrageelastizitfiten zu bestimmen. Hinzu kommt,
daff dic Homogenitiisbedingung der Nachfragetheorie, die aus der Budgetre-
striktion des Haushalts folgt und damit zu den elementaren Anforderungen ge-
hirt, die jedes dkonomische Nachfragesystem erfilllen sollte, bei vielen empiri-
schen Arbeiten zum Thema Strukturwandel praktisch nicht beachtet wird,
Schitzergebnisse, die mit dieser grundlegenden Restriktion der Nachfragetheo-
rie nicht kompatibel sind, kinnen fiir sich genommen aber keine besondere
Uberzeugungskraft beanspruchen,

Was in der wirtschaftswissenschafdichen Literatur zur Erklirung des Struk-
tarwandels bislang fehlt, ist eine Untersuchung, die sowohl in empirischer als
auch in theoretischer Hinsicht die vorhandenen Méglichkeiten besser aus-



schipft. Dazun gehdrt beispielsweise, daB der benutzte Schiitzansaiz aus theore-
tischer Sicht (weitgehend) widerspruchsfrei sein sollte, dafl verschiedene mit-
einander kompatible Datensitze fiir die Analyse herangezogen und daB nur sol-
che Schiitzergebnisse akzeptiert werden soilten, die mit den aligemeinen Re-
striktionen der Nachfragetheorie zu vereinbaren sind, Als Skonometrisches
Modetl bietet sich dabei das AIDS {Deaton, Muelibaver, 1980a] an, das in re-
stringiester und in unrestringierter Form geschétzt werden kann; hochaggregier-
te kompatible Zeitreihen- und Querschnittsdatensiitze knnen aus verdffentlich-
ten Statistiken fiir die Bundesrepublik Deutschland konstruiert werden. Dariiber
hinaus liefert das in jiingster Zeit entwickelte Konzept der Kointegrationsanaly-
se {Granger, 1981; Engle, Granger, 1987] einen wesentlichen Beifrag zur Prak-
tikabilitiit der Zeitreihenanalyse, und zwar insbesondere im Zusammenhang mi
der Formulierung dynamischer Nachfragemodelle.

Die Beschriinkung der empirischen Analyse der Dienstleistungsnachfrage
auf ein Land — hier die Bundesrepublik Deutschland — mag zunichst als we-
nig plausibel erscheinen, da ja der weltwirtschaftliche Strukturwandel erklirt
werden soll. Nach den empirischen Befunden von Kravis et al. [1982] ist sie es
aber nicht, da mindestens bei hochaggregierten Giitergruppen wohl von einer
international stabilen Priiferenzordnung gesprochen werden kann.2¢ Umgekehrt
emmdglicht deshalb ein landerspezifischer Befund fiir Nachfrageelastizititen
auch eine Verallgemeinerung, die fiir eine Erkldrung der stilisienten Fakten des
Strukturwandels benutzt werden kann, Da es hier nicht um eine exakte quanti-
tative Bestimmung von Nachfrageelastizitdten geht, sondem lediglich darum,
ob die Dienstleistungsnachfrage als preisunelastisch und ansgabenelastisch be-
trachtet werden kann, erhilt dieses Argument zuséitzliches Gewicht, Grundsiitz-
tich spricht natiirlich nichts dagegen, dhnliche Nachfrageanalysen wie die im
folgenden durchgefiihrten auch fiir andere Lander in Angriff zu nehmen, bei-
spielsweise fiir dicjenigen, die in Tabelle 1 in Kapitet A zur “Welt” aggregiert
wurden. Ein solches Vorhaben wird aber, wie schnell deutlich werden wird,
den Rahmen einer einzelnen Studie sprengen. Von daher ist der hier gew#hite
enge Rahmen fiir die empirische Analyse filr einen ersten Test des Modells des
Strukturwandels anhand der Nachfragehypothese wohl als gerechtfertigt zu be-
trachten. ~

26 gl fiir eine grundsitzliche Diskussion der Argumente, die fir die Annahme einer
fiir alle Wirischafissubjekie stabilen Priferenzordnung sprechen, Stigler und Becker
[1977].
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C. Empirische Analyse der Dienstleistungsnach-
frage fiir die Bundesrepublik Deutschland?’

L Die Daten

Das grundsitzliche Problem der empirischen Nachfrageanalyse besteht darin,
daB Zeitreihendaten hiufig unplausible Schitzergebnisse liefern (Homogeni-
titshedingung nicht erfiillt), Querschnitisdaten aber lediglich die Schitzung von
Ausgabenelastizititen erlauben, nicht die von Preiselastizititen.2® Deshalb er-
scheint es naheliegend, zuniichst Ausgabenelastizititen mit Hilfe von Quer-
schnittsdaten zu bestimmen und anschlieBend dicse Ergebnisse bei der Schiit-
zung von Preisclastizititen aus Zeitreihendaten zu beriicksichtigen?® — etwa
als Restriktion oder als Referenzgrofie.

Eine solche Vorgehensweise verspricht vor allem im Hinblick auf die Ro-
bustheit der Schitzungen bessere Ergebnisse als die Beschriinkung der Analyse
auf einen einzigen Datentyp. Zudem bietet die kombinierte Datenanalyse einer
méglichst breiten empirischen Basis den Vorteil, vielleicht einige der so-
zio-demographischen Faktoren aufdecken zu kdnnen, die fiir die in der Regel
unterschiedlichen Zeitreiben- und Querschnitisergebnisse verantwortlich sein
konnten. Mit anderen Worten, geschiitzte Nachfrageelastizitfiten kénnen nur
dann als zuverlissig gelten, wenn die sozio-demographischen Merkmale voll
erfaflt werden. Fiir die Bundesrepublik Deutschland existiest allerdings kein
konsistenter Datensatz, mit dem sich vergleichbare Zeitreihen- und Quer-
schnittsergebnisse fiir die aggregierte Dienstleistungsnachfrage generieren
lieBen. Naherungsweise kann ein solcher Datensatz aber konstruiert werden.

Dazu dienten im wesentlichen vier statistische Quellen. Querschnittsdaten
fir die Ausgaben der privaten Haushalte stammen aus der Einkommens- und
Verbrauchsstichprobe (EVS) des Jahres 1983 [Statistisches Bundesamt, b], Dort
findet man detaillierte Angaben fiir eine Vielzahl von Haushalistypen, die sich
hingichilich ihres Einkommens ond verschiedener sozio-demographischer
Merkmale, wie etwa der Familienstruktur oder der sozialen Stellung des Haus-

27 Die empirischen Analysen wurden mit Hilfe der beiden Sofiwarepakets LOTUS 123
(Version 2.01) und ESP (Version 1.40) durchgefiihrt.

28 7u cinem Verfahren, mit dem man aus Querschnittsdaten unter Ausnutzung riiumli-
cher Preisvariation, wi¢ sie insbesondere filr viele Entwicklungslinder typisch sein
mag, Eigen- und Kreuzpreiselastizititen schiitzen kann; vgl. Deaton [1987].

29 Vg Stone [1954] als grundlegende Studie zu dem Verfahren, die Ausgabenelastizi-
titen als A-priori-Restriktion in die Schitzgleichung einzubauen.
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haltsvorstands, unterscheiden. Zeitreihendaten fiir die volkswirtschaftlichen
Ausgaben fiir verschiedene Dicnstleistungen fiir den Zeitraum 1960-1987
stammen aus Dghrn {1987; 1988].30 Langsschnittdaten fiir die Dienstleistungs-
ausgaben von drei spezifischen Haushaltstypen®! sowie detaillierte Angaben
fiir die Preisindizes dieser Dienstleistungen fiir den Zeitraum 1962-1985 stam-
men aus Verdffentlichungen des Statistischen Bundesamies [c; d].32

Diesen Statistiken fehlt der Ausweis eines einheitlichen Aggregats
“Dienstleistungen”. Deshalb muflte vor Beginn der empirischen Analyse ein
Klassifikationsschema entworfen werden, mit dem einzelne Ausgabenarten des
privaten Verbrauchs zunichst identifiziert und anschlieBend zum Aggregat
“Dienstleistungen” zusammengefaBt werden kénnen.?3 Alle Ausgabenarten, die
nicht als Dienstleistung erfafit wurden, gehtren nach dieser Abgrenzung zu der
Ausgabenart “Giiter”. Somit werden hier zuniichst, das heifit bei der Quer-
schnittsanalyse, nur zwei Ausgabenarten unterschieden. Fiir die Zeitreihenana-
lyse ist die vielleicht naheliegende Verwendung eines Zwei-Gilter-Nachfrage-
systems jedoch nicht besonders plausibel, da in diesem Modell bei Giiltigkeit
der Restriktionen der Nachfragetheorie nur zwei Parameter frei geschiitzt wer-
den kénnen, In Anlehnung an die traditionelle Diskussion des Phinomens
Strukturwande! im Rahmen der sogenannten Drei-Sektoren-Hypothese wird in
dieser Arbeit deshalb eine Drei-Gilter-Welt mit “Dienstleistungen”, “Nahrungs-
mitteln” und “Industriegiitern” analysiert. Dabei bleibt die Abgrenzung fiir
Dienstleistungen unveriindert; die Nahrungsmitte]l beinhalten Ausgaben fiir
“Nafirungsmittel, Getriinke und Tabakwaren™ ohne den “Verzehr von Speisen
und Getrdnken in Kantinen und Gaststiuen u.4.” {Statistisches Bundesamt, b; ¢;
d). Alle anderen Ausgabenarten als die so definierten Dienstleistungen und
Nahrungsmittel firmieren hier demnach als RestgréBe “Industriegtiter”. Ein
solches Nachfragesystem weist insgesamt 12 zu schitzende Parameter auf,
niamlich 32 Preiselastizititen und 3 Ausgabenelastizititen. Wenn alle Restrik-
tionen der Nachfragetheorie gelten, reduziert sich dic Anzahl der frei zu schit-
zenden Parameter auf {n — 1)(1/2n + 1) = 5, Die Entscheidung filr dieses Mo-

30 Die Daten filr das Jahr 1987 stammen aus einer Sonderaufbercitung des Rheinisch-
Westfilischen Instituts filr Wintschaftsforschung (RWI), die dem Institur fiir Welt-
wirtschaft zur Verfiigung gestellt wurde.

31 Dabei handelt es sich um 2-Personen-Haushalte von Renten- und Sozialhilfeempfan-
gern mit geringem Einkommen (Typ 1), um 4-Personen-Haushalte von Arbeitem
und Angestellten mit miclerem Einkommen der alleinverdienenden Bezugsperson
(Typ 2) und um 4-Personen-Haushalte von Beamten und Angestellten mit hdherem
Einkommen (Typ 3).

32 Anhang I enthilt detaillierte Angaben zu den statistischen Quelien. Anhang I ent-
hiilt die Querschnittsdaten. Anhang ITI enthilt die Zeitreihendaten.

33 Fiir cine ausfihrliche Darstellung der verschiedenen Konzepte, Definitionen und Er-
fassungsmijglichkeiten von Dienstleistungen vgl. Hill [1977].
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dell ist somit als ein KompromiB zwischen Realitiitsnihe und, bei den gegebe-
nen StichprobengrdBen, der Anzahl der zur Verfilgung stehenden Freiheitsgrade
zu verstehen. 3

"‘Grundsitzlich kénnte man auch versuchen, die Datenbasis dadurch zu erwei-
tern, dal man Zeitreihen-Konsumdaten fiir verschiedene Linder zu einer ge-
meinsainen Stichprobe zusammenfaBt. Dabei wiirde die Varianz der relativen
Preise und der Einkommen in wiinschenswerter Wetse erhaht. Zu bedenken ist
aber, da8 eine solche Mafinahme nur dann zulissig ist, wenn die verschiedenen
L#nder dieselben Nachfrageparameter aufweisen. Pollak und Wales [1987] te-
sten diese Hypothese fiir Konsumdaten aus Belgien, dem Vercinigten Konig-
reich und den Vereinigten Staaten sowohl mit parametrischen als auch mit
nichtparametrischen Verfahren. Sie kommen zu dem Ergebnis, daB ein
“pooling” der Daten in der Regel nicht zulissig ist. Offen bleiben muB dabei,
ob dieser Befund von inkompatibler Datensiitzen verursacht wird oder ob er
cher gegen die Annahme einer international stabilen Praferenzordnung spricht.
Nicht zuleizt deshalb erscheint es als plausibel, sich bei der empirischen Analy-
se zundichst auf dic Konsumdaten fiir ein ansgewihltes Land zu beschriinken.

Die hier gewihlte Einteilung von Nahrungsmitteln, Industriegiitern und
Dienstleistungen ist angelehnt an das Klassifikationsschema des ICP der Ver-
einten Nationen, das als internationaler Standard gelten kann, Dieses Schema
148 sich ohne griBere systematische Probleme auf die statistischen Quellen fiir
die Bundesrepublik Deutschland anwenden. Eine solche Vorgehensweise ist im
Detail sicherfich nicht unproblematisch, denn iiber dic Einordmung einzelner
Verbrauchsausgaben als Dienstleistung mag man streiten. Sie bietet aber den
Vorteil, daf} die Ergebnisse fiir die Bundesrepublik Deutschland mit den Ergeb-
nissen anderer, hier relevanter Studien besser vergleichbar sind. Die Bezug-
nahme auf einen intemationalen Standard erhSht zudem die Transparenz der
empirischen Analysen, weil die Konstruktion der Datengrundlage 50 auch von
Dritten leicht nachvollzogen werden kann,

Di¢ Ubertragung des ICP-Codes [Kravis et al., 1982, §. 6069133 auf die
bundesdeutschen statistischen Quellen ist in Tabelle 2 zusammengefalt darge-
stellt. Sie erfolgte in zwei Schritten. Zunichst wurde jeder anhand des ICP-
Codes erminelten Dienstleistung eine (oder mehrere) Positionen der Ausgaben
der privaten Haushalte fiir den privaten Verbrauch zugeordnet, wie sie in der

34 ygl. filr einen empirischen Test der Restriktionen der Nachfragetheorie fir ein
Nachfragesystemn mit drei Giitern beispiclsweise Christensen et al. [1975], die den
-Translog-Ansatz benutzen, sowie Pollak und Wales {1978], die ein sogenannies
“quadratic expenditure™-System schitzen.

35 Die Ubersichistabelle in Kravis et al. [1982, S. 69] enthilt offensichtlich mehrere
Druckfehler, dic aber durch cinen Vergleich mit den auf den vorhergehenden Seiten
aufgefiibrten detaillierten Einzelpositionen berichtigt werden kénmen.
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Tabelle 2 — Ein Klassifikationsschema fiir Dienstleistungen

Bezcichnung der Ausgabenart in ...

ICP-Code Statistisches Statistisches D&hm [1987) Statistisches
Bundesamt [b] Bundesamt [¢] Bundesamt [d)
2.160 Reparaturen, Ande-  Anfertigung von Rep. Kleid Fremde Anderungen
2,220 rangen Leibwiische etc. und Reparamren an
Anfertigung von Rep. Sch. Schuhen
Schuhen etc.

3110 Wohnungsmicten Wohnungsmieten Mieten Wohnungsmicten
.. ud.

3.120 Aufwendungen flr  Fremde Reparaturen  Maler Schénheitsreparata-
dic Wohnungsin- an der Wohnung ren an Miet- und Ei-
standsetzung genumswohlnungen

3.210 Elektrizitit, Gas Elckurizitit, Gas Elekwr Elektrizitit

Gas Gas

4.520 Diensileistungen fily  Dienstleistungen fr  Dien. Haus Dienstlcistungen filr

4.530 die Haushalwsfilhrung  dic Haushaltsfih- die Haushalvsfih-

ng nng

5.300 Dienstleistungen fiir Dienstleistungen fiir  Dien. Ges Dicnstleistunpgen der

5.400 die Gesundheits- die Gesundbeits- Krankenkassen
pllege pflege

6.220 Fremde Reparaturen  Fremde Reparaturen  Rep. Kiz Fremde Reparaturen
an Kraftwagen und Anderungen an Krafiwagen

6.240 Garagenmicten Garagenmieie Dien. Kfz Andere Dienstlei-
Dicnstlcistungen fiir  Sonstige Dienstlei- stungen filir Krafi-
Kfz und Fahrriider stungen fiir eigene fahrzeuge und Fahr-

Krafifahrzeuge und riider
Fahrréider

6.310 Fremde Verkehs- Fremde Verkchrs- VYerkehr Fremde Verkehrs-

6320 leistungen fiir Reisen  leistungen leistungen
Fremde Verkehrs-
leistungen (chne
soiche fiir Reisen)

6.400 Nachrichteniiber- Nachrichieniiber- Nachricht Nachrichteniiber-
mittlung mittlung mittlung
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noch Tabelle 2
Bezeichnung der Ausgabenart in ...
KP-Cod . . ..
& Statistisches Staususches Txhm [1987] Stavistisches
RBundesamt (b) Bundesamt [¢] Bundesamt [d]
7210 Kultar, Sport u.b. Kosten fiir Theater,  Kunst Dienstlcisiungen fiir
7,220 Veranstalungen Kino, Sportveranst,  Gebiihren Bildung und
el Unterhaltung
7400 Sonstige Bildungs-  Schulgeld uw.i. Unterricht Unterricht und Kin-
kosten Bildungskosten - dergartenbesuch
3.100 Diensiteistungen fir  Dienstleistungen fir  Dien. Koe Dicnstleistungen fiir
die Kdrperpflege die Ktrperpilege die Korperpilege
8.300 Mahlzciten aner Verzehr in Gaststiit-  Speisen Verzehr von Speisen
Hawus ten und Kantinen Gemrtinke und Gewréinken in
Kantinen, Gaststiit-
ten, Wi
8.320 Diensueistongen des  Dicnsueistungen des Ubernachtung
Beherbergungsge- Beherbergungsge-
werbes werbes
8.400 Sonstige Dienstlei-  Fremde Reparatyren  Bankgeb. Dienstlcismngen der
stungen, Reparsturen  und Anderungen fie Kreditinstimie
persénliche Ausstat
wng, Diensteistun-  Son. Die Dicnstleistungen und
gen der Banken und fremds Reparaturen
Versicherungen sonstiger An
Versicher Versicherungsbei-
rige:
8.900 Pauschalreisen Pauschalreisen Reisen Pauschalreisen
Summe Querschnittsausga-  Lingsschoittsausga.  gesamiwirt- Preisindex filr
ben fiir Dienstlei- ben filr Dienstlei- schaftliche Aus- Dienstleistungen
stngen (verschiede- stungen (drei sozio-  gaben (lir (1980 = 100)
e sozio-Gkonomi-  Skonomische Haus-  (Dienstlcistun-
sche Haushaltstypen)  haltstypen) geny

Einkommens- und Verbrauchsstichprobe des Statistischen Bundesamts [b, S. 9-
24] aufgefithrt sind. Wesenttiche Abweichungen vom ICP-Code bestehen in der
Zuordnung nur bei wenigen, quantitativ zumeist unbedeutenden Ausgaben-

arten:



— Nach dem ICP-Code wird nur “Elekurizitit” (3.210), nicht aber wie hier
auch “Gas”, als Dienstleistung betrachtet. Diese Groflen werden in der
EVS 1983 nicht getrennt ausgewiesen.

— “Dienstleistungen fiir die Haushaltsfiihrung” enthalten nach der Abgren-
zung der EVS im Gegensatz zum ICP-Konzept (4.520) keine Aufwen-
dungen fiir Dienstleistangen von Girtnem, die hier somit den “Giitarn”
bzw. den “Industriegiitern” zugeordnet werden (enthalten in der — nicht
aufgefiihrten — Ausgabenart “Aufwendungen fiir Garten, Nutztierhal-
tung”). :

— Die Ausgabenarten “Fremde Reparaturen an Zweirddern” sowie “Son-
stige Ferienausgaben”, die beide nach dem ICP-Code als Dienstleistun-
gen zu betrachten sind, wuorden aufgrund ihrer durchweg schwachen Be-
setzung in der EVS 1983 hier nicht als Komponente des Aggregats
“Dienstleistungen” beriicksichtigt und somit implizit den Ansgaben fiir
“Giiter” (Industriegiiter} zugerechner.

Die Ausgabenart “Fremde Reparaturen fiir Bildung und Unterhaltung™ wird
nach dem ICP-Konzept zum grilten Teil nicht, wie ¢s naheliegend erscheint,
als Dienstleistung betrachtet, Diese Ausgabenart ist deshalb auch hier in den
Ausgaben fiir “Giiter” {Industriegiiter) enthalten; aufgrund ihrer 4uBerst gerin-
gen quantitativen Bedeutung 148t diese Zoordnung keine griBeren Verschie-
bungen im Hinblick auf die beiden Aggregate “Dienstleistungen™ und “Giiter”
erwarten.

Die Verbrauchsausgaben (und die Preisindizes), die in den anderen der hier
benuizten Statistiken [Statistisches Bundesamt, ¢; d; Dohrn, 1987, 1988]
aufgefiihrt sind, wurden in einem zweiten Schritt dieser Dienstleistungsabgren-
zung zugeordnet. Als Richtschnur fir die Identifikation dienten dabei die in der
EVS 1983 [Statistisches Bundesamt, b, S. 9-24] avfgelisteten detaillierten Be-
zgichnungen. In unklaren Fillen gab wiederum der ICP-Code den Ausschlag,
-ob eine bestimmte Ausgabenart als Dienstleistung klassifiziert wurde oder
nicht. ' '

Die Gesamtausgaben fiir das Aggregat “Dienstleistangen” erhilt man jeweils
avs der Addition der in den verschiedenen Spalten von Tabelle 1 aufgefithrten
Einzelpositionen.?¢ Auch wenn nicht alle Einzelpositionen iibereinstimmen und
sich dic Bezeichnungen fiir recht Zhnliche Ausgabenarten zum Teil unterschei-
den, so diirften diese Zuordnungsprobleme insgesami betrachiet keine nen-
nenswerten quantitativen Auswirkungen haben. Somit erhiilt man einen Daten-
sagz; in dem die Querschnittsangaben fiir “Dienstleistungen” direkt mit den

36 Der Preisindex fiir Dienstlcistungen auf Basis von 1980=100 [Statistisches Bundes-
amit, d) wurde unter Verwendung des Gewichtngsschemas von 1983 ermitielt. Vgl
dazu Anhang 1.
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Lingsschnittsangaben vergleichbar sind, weil sie anhand desselben Aggrega-
tionsschemas berechnet wurden, Damit ist eine wesentliche Voraussetzung fiir
die Analyse der hier interessierenden Fragen erfiillt,

Zusitzlich zu den fiir die Nachfrageanalyse benditigten Daten werden in Ab-
schnitt C.1V.6 Kennziffem fiir die Entwicklung der Produktivitit benutzt. Da-
bei sind die sektoralen Produktivititen definiert als sektorale Bruttowertschap-
fung in konstanten Preisen je Erwerbstitigen des Secktors. Der giliterméBigen
Abgrenzung der Nachfragedaten wird dort also eine sektorale Abgrenzung der
Produktivititskennziffern gegeniibergéstellt: Die Produktivititsentwicklung im
Sekior Land- und Forstwirtschaft wird den Nachiragedaten fiir “Nahrungs-
mittel” zugeordnet, die Produktivititsentwicklung in den Sektoren Bergbau und
Verarbeitendes Gewerbe wird den Nachfragedaten fiir “Industriegiiter” zuge-
- ordnet, und die Produktivititsentwicklung im Dienstleistungssektor (= Gesami-
wirtschaft minus Land- und Forstwirtschaft minus Bergbau minus Verarbeiten-
des Gewerbe) wird den Nachfragedaten fiir Dienstleistungen zugeordnet.

II.  Der Schatzansatz fir die Nachfrageanalyse

1 Das Konzept des Almost Ideal Demand System

Die mikrolkenomische Theorie des Haushalts besagt, da8 sich der repriisenta-
tive Konsument bei seinen Nachfrageentscheidungen so verhiilt, als ob er sei-
n¢n Nwzen unter Beriicksichtigung einer Budgetbeschrinkung maximieren
wiirde. Dabei spielt es fiir die Skonomische Analyse des Konsumentenverhal-
tens keine Rolle, ob tatsichlich eing Nutzenfunktion existiert. Entscheidend ist
vielmehr, ob die Annahme der Nutzenmaximierung bessere Vorhersagen iiber
das Konsumentenverhalten gestatiet als Konzepte, die ohne eine Nutzenfunk-
tion auskommen [Phlips, 1983]. Die Annahme der Nutzenmaximierung dient
also lediglich als ein Instrument, mit dessen Hilfe die Realitéit, so wie sie sich
in den wirtschaftlichen Daten widerspiegelt, erklirt werden soll.

Der Vorteil dieses theoretischen Konzepts gegeniiber eher pragmatischen
Ansiitzen besteht darin, daB die aus einer Nutzenfunktion abgeieiteten Nachfra-
gefunkiionen einer Reihe von Restriktionen unterliegen, die empirisch falsifi-
ziert werden kdnnen. Zu diegen — bereits erwiihnten — Restriktionen gehdirt,
daB die mit den Budgetanieilen gewichtete Summe der Ausgabenelastizititen
gleich Eins ist (Adding-up), daB dic Summe der Ausgaben-, der Preis- und der
Kreuzpreiselastizitii(en) gleich Null ist (Homogenitit), daB die mit den Bud-
getanteilen gewichteten kompensierten Kreuzpreiselastizititen identisch sind
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(Symmetri¢) und daB die kompensierten Nachfragefunktionen einen fallenden
Verlauf aufweisen (Negativitit).

Die Adding-up-Bedingung und die Homogenititsbedingung folgen aus der
Annahme einer linearen Budgetbeschriinkung; die Symmetsie- und die Negai-
vititsbedingung miissen gelten, wenn die Konsumenten annahmegemiB ratio-
nale Wahlentscheidungen treffen, also konsistente Priferenzen aufweisen.
Wenn diese Bedingungen erfiillt sind, reflektieren die geschitzten Koeffizien-
ten der Nachfragefunkiion{en) das Maximierungsverhalten des représentativen
Konsumenten unter Nebenbedingungen. Wenn sie nicht erfiillt sind, kénnen die
geschiitzten Koeffizienten auch nicht als Ausdruck eines Optimierungsverhal-
tens interpretiert werden. Die Theorie des Haushalts muf} somit immer dann als
falsifiziert gelten, wenn ausgeschlossen werden kann, dal die Nichterfiillong
der Restriktionen nicht durch eine Fehlspezifikation der Schitzgleichung be-
dingt ist — wabei sich auch eine solche Hypothese wiederum empirisch testen
14Bt. Deshalb kann man genaugenommen das Konsumentenverhaltien auch nicht
mit Schiitzansiitzen erkliren, deren Implikationen im Widerspruch zn den Re-
striktionen der Theorie des Haushalts stehen, ohne dabei die Annahme aofzo-
geben, daB sich die Individuen bei ihren Nachfrageentscheidungen am &kono-
mischen Prinzip orientieren.

Bei der empirischen Analyse geht es nun zuniichst darum, den Schitzansatz
so zu formulieren, daB die Hypothese der Giiltigkeit der Restriktionen falsifi-
ziert werden kann.?” Diesen Anforderungen geniigt z.B. das AIDS [Deaton,
Muellbauer, 1980a; b), das im foigenden fiir die empirische Analyse benutzt
wurde, Das AIDS ist vor allem deshalb sehr rasch zu einer populdren Variante
fiir Nachfrageschitzungen und fiir einen Test der Restriktionen der Nachfrage-
theorie geworden, weil es aufgrond seiner Benutzerfreundlichkeit fiir empiri-
sche Analysen besonders gut geeignet erscheint, ohne dabei an Komplexitit ge-

37 Dabei ist zu bedenken, daB die empirischen Daten die Adding-up-Bedingung, nach
der die Summe der marginalen Konsumausgaben gleich Eins scin muB (die Gesamt-
ansgaben miissen der Summe der Einzelausgaben entsprechen), stets erfiillen
miissen. Diese Bedingung sollte dem Schéizansatz deshalb a priori als Restriktion
auferlegt werden. Mit dem in vielen empirischen Analysen benutzien doppelloga-
rithmischen Ansatz in der Form

Inx, = a+bhnx,

mit x;, = Ausgaben fiir Gut{ in der Pericde ¢
x, = Gesamtausgaben in der Periode ¢

erhilt man aber z.B. eine konstante Ausgabenelastizitit der Nachfrage (&), die mit
der Adding-up-Bedingung nicht vereinbar ist, sofern nicht alle Ausgabenelastizititen
gleich Eins sind. Wenn die Ausgabenelastizitit griBer als Eins ist, nehimen die Aus-
gaben fiir Gut { in jeder Periode schneller zu als die Gesamtausgaben. Demnach
miiften sie schlieBlich die Gesamtausgaben iibersteigen, was unmdglich ist.
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geniiber anderen Schitzansitzen einzubiiBen. So kann das AIDS als eine
Taylor-Approximation zweiten Grades an eine allgemeine Kostenfunktion be-
trachtet werden, wobei die Kostenfunktion die Inverse der indirekten Muizen-
funktion ist. Sein groBer Vorteil gegeniiber anderen Nachfragesystemen, wie
z.B. dem Rotterdam- oder dem Translog-Modell, besteht aus Skonometrischer
Sicht darin, daB es fast volistindig (almost) in linearen Gleichungen formuliert
werden kann. Sofern niimlich fiir die Analyse ein allgemeiner Preisindex be-
nutzt wird, der eine linear-homogene Funktion der individuellen Preise ist, be-
steht die Moglichkeit, das unrestringierte AIDS Gleichung fiir Gleichung mit
Ordinary Least Squares (OLS) zu schiitzen.

Als Ausgangspunkt fiir die Ableitung der AIDS-Nachfragefunktionen dient
die Annahme einer spezifischen Klasse von Priferenzen, die so aggregiert wer-
den kénnen, als ob sie die Nachfrageentscheidungen eines reprisentativen Kon-
sumenten widerspiegelten. Diese Priferenzen werden durch ¢ine Kostenfunk-
tion {Ausgabenfunktion)

[Cl  c(wp) = x

abgebildet, die jenes Ausgabenminimum (x) des reprisentativen Konsumenten
bestimmt, das nétig ist, um ¢in spezifisches Nutzenniveaun (1) bei gegebenen re-
lativen Preisen { p) zu erreichen, '

Die Ableitung der Kostenfunktion [C.1] nach den Preisen ergibt die Hicks-
schen Nachfragefunktionen (Shephards Lemma), also die nachgefragten Men-
gen (g;) in Abhéingigkeit vom Nuizen (u) und von den Preisen { p).

(C.2] w = h;(up) = q.
P

Einer dirckten empirischen Analyse sind aber nur die Marshallschen Nach-
fragefunkitonen zuginglich, die die nachgefragien Mengen (g; ) in Abhiingig-
keit von den Gesamtausgaben (x} und von den Preisen { p) beschreiben. Um zu
dieser Funktion zu gelangen, invertiert man zuniichst die Kostenfunktion [C.1]
und erhiilt so die indirekte Nutzenfunktion:

[C.3] 4 = y{x p.

Deren Substitution in die Hickssche Nachfragefunktion [C.2] ergibt dann die
Marshallsche Nachfragefunktion:

(C4] g; = g:(x,p)
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Diese Zusammenhinge verdeutlichen, daB die aus Skonometrischer Sicht
vorteilhaften Eigenschaften des AIDS ganz entscheidend von der funktionalen
Form der Kostenfunktion abhiingen. Sie wurde explizit so gewiihlt, daBl das
AIDS weitgehend ohne die Schitzung nichtlinearer Zusammenhinge aus-
kommt und die Falsifizierbarkeit der Homogenitiits-, der Symmetrie- und der
Negativizitsbedingung gestattet [Deaton, Muekibaner, 1980a]. Sie lautet:

[C51] c(up) = 2P = »  baw,

(C52]1 loge(u,p) = a(p)+ub(p),

wobei
n ] n
a(p) = g+ Zl o;log p,+ 12 ZI _El?’.'_; log p; log p;
(£ 3 = J.
. ) . 5
b(p) = ﬁogpi

mit & , 3 und y als Parameter.

Die Ableitung der logarithmierten Kostenfunktion [C.5.2] nach den Preisen
ergibt die Hicksschen Nachfragen {Gleichung [C.2]) in Form von Ausgabenan-
teilen. Die Marshallschen Nachfragen erhdlt man dann (Gleichungen [C.3] und
[C.4]} ebenfalls in Form von Ausgabenanteilen als

C6) w, = a,-+}:f,ly,3 log p; + B; log(x/ P)
_;z

mit w; als Ausgabenanteil und P als allgemeinem Preisindex.

Die Preiselastizititen und die Ausgabenelastizititen des AIDS kdnnen mit
Hilfe der Ausgabenanteile und der geschiitzten Koeffizienten auf einfache Wei-
se berechnet werden. Die kompensierten Preiselastizitdten der Nachfrage (&)
erhilt man aus der Ableitung der Hicksschen Nachfragefunktion bzw. aus der
zweiten Ableitung der Kostenfunktion als [Hansen, 1989]

1
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Die Ausgabenelastizitit der Nachfrage (7),) kann als das Verhiiltnis von mar-
ginalem (@;) zu durchschnittlichem (w,) Ausgabenanteil avsgedriickt werden
[Theil, Clements, 1987]:

P
C8] n = =

Wi

Dabei erhiilt man die marginalen Ausgabenanteile Gber die erste Ableitung
der mit den Gesamtausgaben (x) multiplizienien Gleichung [C.6] als

(9] & = p;q)
ax

= o;+ 8,1+ loéx).

Somit folgt unter Beriicksichtigung von Gleichungen [C.6)] und [C.8] fiir die
Ausgabenelastizitit

[C10) 7 = 148

Aus diesen Ableitungen wird ersichilich, daB die Preis- und die Ausgaben-
elastizititen im AIDS nicht konstant sind, sondern mit den Gesamtausgaben
variieren. Bei konstanten relativen Preisen nimmt z.B. der Auvsgabenanteil fiir
ein Gut i mit 73, > 1 mit steigenden Gesamtansgaben zu. Gleichung [C.10] be-
sagt, dal die Ausgabenelastizitit fiir ein solches Gut abnimmt und gegen Eins
tendiert. Mit anderen Worten, je reicher die Konsumenten werden, desto weni-
ger Luxusgiiter (11> 1} gibt es. Umgekehrt nimmt im AIDS aber dic Ausga-
benelastizitat fiir ein Gut j mit 7); < 1 nicht, wie bei anderen Schiizansitzen,
mit steigenden Gesamtausgaben zu, sondern ab (vgl. Gleichung [C.107). Dies
ist eine sehr plausible Implikation des AIDS, denn es erscheint wenig realitits-
nah, daB z.B. der Ausgabenanteil fiir Nahrungsmittel mit steigenden Gesamt-
ausgaben zunimmt. Tatséichlich ist auch zu beobachten, daB er, so wie mit dem
AIDS vorhergesagt, abnimmt.

SchlieBlich folgt aus Gleichung [C.10], da sich die Rargordnung zwischen
Grundbedarfsgiitern (0 < 73, < 1) und Luxusgiitern (17, > 1} im AIDS nicht #n-
dern kann. Fiir Luxusgiiter tendiert der Term B, fw; mit steigenden Gesamtaus-
gaben zwar gegen Null, aber er kann nicht negativ werden, weil das konstante
B; in diesem Fall positiv ist und der Ausgabenanteil w; zunimmt. Somit kann
die Ausgabenelastizitéit hier nicht unter Eins fallen. Bei Grundbedarfsgiitern ist
(und bleibt) der Term B, fw; dagegen negativ, weil das konstante §; negativ ist
und die Ausgabenanteile hier zwar abnehmen, aber nicht negativ werden kén-
nen. Diese Eigenschaft des AIDS folgt aus der Annahme stabiler Priferenzen,
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filr die m,- zumindest fiir hochaggregierte Giitergruppen, empirische Belege gibt
[Kravis et al., 1982].

2. Restringierte Versionen des Almost Ideal Demand System

Die AIDS-Nachfragegleichung [C.6] enthilt lediglich die Adding-up-Bedin-
gung als Restriktion. Sie kann zusitzlich auf verschiedene Weise restringiert
werden, zum einen hinsichtlich der theoretisch begriindeten Bedingungen der
Homogenitit und der Symmetrie, zum anderen hinsichtlich von a priori be-
kannten Machfrageelastizititen.

Die Homogenititsbedingung fordert, daB fiir jedes machgefragte Gut die
Summe aus den unkompensierten Eigen- und Kreuzpreiselastizititen dem Be-
trag nach der Ausgabenelastizitit entsprechen mu8. Somit gilt

[C.11] iZS,;I = n bzw. Zgl+n, = 0.
J i
Den Zusammenhang zwischen kompensierter (€}) und unkompensierter
(&) Preiselastizitit beschreibt
[C12] g = g+w,

50 dafl man aufsummiert erhilt:
[C.13] Z',Bi! = Ze,:—Zw‘,n,.
4 2 J
Daraus folgt mit Ew =1 (Adding-up-Bedingung) die Homogenititsrestrik-
tion fiir kompen51erte Premelasuznﬁten als:

[C14] Zeg = O.
4

Die AIDS-Nachfragegleichung [C.6] erfiillt diese Homogenititsrestriktion
immer dann, wenn gilt:

[c1s] zv; = 0.
!

Dieses Ergebnis folgt wiederum aus Gleichung [C.7], da
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» 1
i W i

nur unter der Bedingung gilt, dafl Zy. =0 ist, was zu zeigen war, Mit der
Homogenitétsrestriktion {C.15] verindert sich die urspriingliche Nachfrageglei-
chung [C.6] zu [Deaton, Muellbaver, 1980a]:

IC17 w, = o + B log(x/ P)-.i-xf,l 7,jlog[§f;)_
= :

Auch diese Gleichung kann mit OLS geschitzt werden. Eine OLS-Schiitzung
ist nicht mehr mdglich, falls die Symmetricbedingung dem Schitzansatz als
Restriktion auferlegt werden soll. Sie erfordert, dab

Nun gilt (fiir { # j } (Gleichung (C.7]):

. Y
€200 & = Liiw,
w

so da

[C.21] [ﬁ+wj]w‘- = [ﬁ+w‘-}wj.
wl' W'

4

Daraus folgt die Symmeirierestriktion fiir die AIDS-Nachfragegleichung
[C.6] als

[C.22] T i = Y jir

Fiir den Fall identischer Regressoren kann eine Schitzung unter dieser Re-
striktion mit Hilfe des sogenannten “seemingly unrelated regression” (SUR)-
Verfahrens durchgefiihrt werden.

A priori bekannte Preis- und Ausgabenelastizititen kdnnen ebenfalls als Re-
striktion in die Nachfragegleichung [C.6) cingebaut werden, Fiir den Fall einer



vorgegebenen Ausgabenclastizitit 7], bestimmt man zundichst den Wert des
Parameters f; iiber Gleichung [C.10] als

€231 B = (f-Dw,.

Diese Gleichung verdeutlichi, daB eine Restrikiion der Ausgabenelastiziuit
auf Eins den denkbar einfachsten Fall darsteflt, denn §; mu8 dann gleich Null
sein. Fiir die resmringierte Schiizgleichung (mit 7, = 1) folgu:

[C24] w, = a,-+£_‘,7,-jlogpj,
J
d.h., fiir ﬁi entfillt der Term f, log (x/P) der urspriinglichen Schiitzgleichung

[C.6]. Wird die Ausgabenclastizitit auf einen belicbigen anderen Wert restrin-
giert, erhidlt man die neue (restringierte) Schitzgleichung als

[C25] w—Blog(x/P) = & +3 v;logp;,
4

wobei die linke Seite von Gleichung {C.25] die jeweils nteu zu berechnende
endogene Variable beschreibt.

Die Vorgehensweise beim Einbau von a priori bekannten Eigen- und Xreuz-
preiselastizititen (€} ) ist dhnlich:

— Die Bestimmungsgleichung fiir die Preiselastizitit der Nachfrage [C.7]
kann nach dem Parameter der Eigenpreiselastiziiit ¥, aufgeldst werden
als

€26l i = (&i-w+1w,
50 daf die restringierte Nachfragegleichung lautet:
[C271  w,-¥;logp = o; +BYog(x/P)+ T v;logp;.
Jue
— Die Bestimmungsgleichung fiir die Preiselastizitit der Nachfrage [C.7]

kann nach dem Parameter der Kreuzpreiselastizitdt v, aufgelst werden
als

€281 5 = (&5-w)w.

Daraus folgt beispielsweise fiir eine anf Null restringierte kompensierte
Kreuzpreiselastizitit (€] = 0) die Nachfragegleichung
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[C29) w "("Wk Wi} ogp, = o+ B log(x/P)+ ‘2& Yy logp;. .
.

Besonders einfach gestaltet sich der Schitzansatz fir die im folgenden als
ersies  durchgefithrien Querschnistsanalysen. Da dort normalerweise keine
Preisvariation beobachtet werden kann, reduziert sich die urspriingliche Nach-
fragegleichung {C.6] anf8 '

(C30] w, = a;+8logx.

O  Der Einfluf soziodemographischer Faktoren auf die
Dienstleistungsnachfrage: Querschnittsergebnisse’®

1. Analj-sekonzept

In der Bundesrepublik Deutschland ist seit dem Beginn der siebziger Jahre eine
leichte Zunahme der gesamtwinschaftlichen realen Dienstleistungsausgaben zu
verzeichnen [Déhrn, 1988). Zusammen mit den im gleichen Zeitraum kriiftig
gestiegenen realen Gesamtausgaben fiir den privaten Verbrauch mag es zu-
néichst naheliegend erscheinen, diesen Befund ats ein Indiz fiir eine ausgaben-
elastische Dienstleistungsnachfrage zu werten.

Eine solche Interpretation wire aber nur dann zutreffend, wenn sich an der
sozio-demographischen Swuktur der Haushalte im Beobachtungszeitraum
nichts gedindert hiitte oder wenn die Priiferenz fiir Dienstleistungen bei allen
Haushaltstypen dieselbe wiire. Beides ist wenig wahtscheinlich. Zu vermuten
ist vielmehr, daB neben den Gesamtansgaben fiir den privaten Verbrauch und
den relativen Preisen - so wie.es die AIDS-Nachfragegleichung [C.6] bzw,
[C.17] nahelegt — auch soziodemographische Variable den aggregierten
Dienstleistungskonsum beeinflussen kdnnen. Wenn sich verschiedene Haus-
haltstypen — also etwa -alleinlebende Rentner, kinderreiche Familien oder
Doppelverdiener ohne Kinder, sogenannte DINKS (double income no Kids) —
in ihrem Ausgabeverhalten signifikant voneinander unterscheiden, dann sind
aggregierte Anderungen der Dienstleistungsausgaben mit Vorsicht zu interpre-
tieren: moglicherweise reflekticren sie ja allein Veriinderungen der sozio-

38 Diese funktionale Form wurde erstmals von H. Working (1943} vorgeschlagen.
39 Vgl. dazu auch Gundlach [1990].
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demographischen Struktur, nicht jedoch eine bestimmte Priferenz fiir Dienst-
leistungen oder gar Priferenzinderungen.*® Dies gilt nicht nur fiir die gesamt-
wirtschaftliche Dienstleistungsnachfrage, sondern auch fiir die Dienstleistungs-
nachfrage “zusammengesetzter” Haushalistypen, wie sie fiir die empirische
Analyse in der Regel benutzt werden,

Um den EinfluB verschiedener soziodemographischer Variablen auf die
Dienstleistungsnachfrage aufzuzeigen, wurde dic Einkommens- und Ver-
brauchsstichprobe des Jahres 1983 [Statistisches Bundesamt, b] ausgewertet.
Sie enthilt als durchgehendes Gliederungsmerkmal Haushaltsausgaben fiir den
privaten Verbrauch nach sechzehn Einkommensklassen. Dieses Gliederungs-
schema wird auf eine Vielzahl von Haushaltstypen angewendet, die sich nach
soziodemographischen Kriterien wie etwa der Personenzahl, der Familienstruk-
tur sowie dem Alter oder der Art der Erwerbstitigkeit des Haushaltsvorstands
unterscheiden, so daB insgesamt sehr detaillierte statistische Angaben zur Ver-
fiigung stehen. '

Aus dieser Informationsfiille wurden hier vier Datensitze konstruiert, mit
denen die Abhingigkeit der Dienstleistungsausgaben der privaten Haushaite
von der Hohe der Gesamtausgaben fiir den privaten Verbrauch untersucht wer-
den kann. Die Datensiitze unterscheiden sich dadurch, daB die jeweils enthalte-
nen Haushaltstypen anhand unterschiedlicher soziodemographischer Kriterien
identifiziert werden knnen. So ist bei dem ersten Datensatz die Anzahl der
Personen pro Haushalt bekannt, beim zweiten die Familienstruktur und beim
dritten dardiber hinaus dic soziale Stellung des Haushaltsvorstands; beim vierten
Datensatz ist das Alter des Haushaltsvorstands bekannt (vgl. die Datensiitze
IL1-B.I1.4 im Anhang II}. Somit erhilt man die Maglichkeit, den Einflufi der
sozio-demographischen Variablen auf das Nachfrageverhalten der privaten
Haushalte zumindest niherungsweise nachzuzeichnen.

In diesem Zusammenbang sei auf ¢in dkonometrisches Problem hingewie-
sen, daB bei Querschnitisanalysen hdufig aufiritt, nimlich heteroskedastische
Subrterme, Wenn die Residuen der Schitzgleichung keine gemeinsame Varianz
aufweisen (Heteroskedastizitit), dann liefert das OLS-Schitzverfahren lediglich
unverzerrte, aber nicht mehr effiziente Parameterwerte. Die statistische Signifi-
kanz der Parameterwerte wird in einem solchen Fall also iiberschétzt.

Heteroskedastische Stdrierme kénnte man bei den hier durchgefiihrten
Schitzungen aus zwei Griinden vermuten. Zum einen erscheint es zumdichst
plausibel, daB die Varianz der Dienstieistangsausgaben mit steigenden Gesami-

40 Eine allgemeine Darstellung der expliziten Modellierung demographischer Vari-
ablen in der Nachfrageanalyse geben Pollak und Wales [1981].
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ausgaben der Haushalte zunimmt.4! Die spezifische Form des hier gewihlten
Schitzansaizes diirfte das Problem der Heteroskedastizitit allerdings verrin-
gem, denn bei der Logarithmierung der unabhéingigen Variablen “Gesamtans-
gaben” handelt es sich um eine nichtlincare Transformation. Beobachtungen
mit hohen Gesamtausgaben werden dabei stirker reduziert als Beobachtungen
mit niedrigen Gesamtausgaben, so daB der méglicherweise bestehende Zusam-
menhang zwischen der Varianz der abhiingigen Variablen und dem Niveau der
unabhiingigen Variablen abgeschwicht wird. Die Logarithmiesung gilt deshalb
generell als ein probates Mittel, mit dem man Schitzprobleme umgehen kann,
die durch heteroskedastische Stérterme verursacht werden [Maddala, 1977].

Zum anderen ist zu bedenken, daB die Schitzergebnisse auf Durchschnitts-
werten fiir gruppierte Daten beruhen. Wenn nicht alle Gruppendurchschnitte
auf derselben Anzahl von Beobachtungen basieren, dann hingt dic Varianz des
Stiitterms direkt mit der Anzahl der Beobachtungen fiir die einzelnen Gruppen-
durchschnitte  zusammen. Um effiziente Parameter zu erhalten, wird deshalb
bei gruppierten Daten hiufig die Weighted Least Squares (WLS)-Methode be-
nutzt, dic immer dann angewendet werden kann, wenn die vorliegenden Daten
anhand der exogenen Variablen gruppiert sind. Dabei kann man wie folgt
vorgehen [ibid.].

Die Regressionsgleichung fiir die gruppierten Daten laute beispielsweise:

[C3l] §, = a+b%+5

mit y = abhéingige Variable
x = unabhiingige Variable
4 = Stirterm,

wobei die Balken andeuien sollen, daf} es sich bei den zugrundeliegenden Da-
ten um Durchschrnittswerte handelt, Die Varianz des Stdrterms &; ist in diesem
Fall bis auf eine multiplikative Konstante bekannt:

var(@) = o’ /n, falls var(u) = a?
mit z als jeweiliger Anzahl der Beobachtungen in den Gruppen.

Die WLS-Methode besteht nun darin, stait Gleichung [C.31] die gewichtete
Gleichung

41 vl dazu die grundlegende Analyse von Familienausgaben durch Prais und
Houthakker {1971], die hiufig cinen positiven Zusammenhang zwischen den Haus-
haltseinkommen und den Residuen der Schiitzgleichung fanden.
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€321 Vn3 = adn+bdnX+e
mit ¢ = JHE

mit der OLS-Methode zu schiitzen.? Diese Gleichung weist homoskedastische
Stirterme auf. Sie enthilt aber der Ableitung zufolge keine Regressionskon-
stante. Um die herkdmmliche Interpretation des R” und der Standardfchler wei-
terhin zu gewihrleisten, sollte man jedoch eine Regressionskonstante (c) in die
Schiitzgleichung einfithren, ohne daB ihr dabei eine operationale Bedeutung zu-
kime [Rao, Miller, 1971]. -

Grundsitzliche Bedenken gegen das WLS-Verfahren duBert Dickens [1990).
Dort wird gezeigt, daB mit der jeweiligen Gruppengréfie gewichtete Schitzun-
gen nur dann das angemessene Verfahren sind, wenn die individuellen Stbrter-
me innerhalb der Gruppen nicht miteinander korreliert sind. Falis aber die in-
. dividuellen Storterme, etwa aufgrund von gruppenspezifischen Meffehlern,
miteinander Korreliert sind, ist eine ungewichtete OLS-Schiitzung nahezu so ef-
fizient wie der ideale Schitzer.

Weil die Ursache fiir die vermuteten heieroskedastischen Starierme hier
nicht eindeutig bestimmt werden kann und um die Robustheit der empirischen
Ergebnisse in bezug auf alternative Schiitzansétze zu iiberpriifen, werden hier
grundsitzlich beide Verfahren, die OLS- und die WLS-Methode, durchgefiibr.
Zusitzlich wird dann jeweils anhand des Brewsch-Pagan-Tests*? [Breusch,
Pagan, 1979] gepriift, ob die Annahme homoskedastischer Stérterme anfrecht-
erhalien werden kann. Mit diesem Test 148t sich im Gegensatz za anderen Ver-
fahren auch die simultane Verursachung von Heteroskedastizitiit durch mehrere
unabhiingige Variable iberpriifen, so daB er insbesondere fiir Analysen mit
Duminy-Variablen geeignet erscheint, die im folgenden einen breiten Raum
einnehmen,

Wenn der Breusch-Pagan-Testwert unter dem kritischen Wert der Chi2-Ta-
belle liegt, kann die Nullhypothese der Homoskedastizitit nicht verworfen
werden [vgl. zur Berechnung des Priifmafies auch Zietz, 1988). Zu beriicksich-
tigen ist dabei, daB der Breusch-Pagan-Test fiir endliche Stichproben die Nnli-

42 Die hier beschriebene WLS-Methode kann nicht ohne weiteres auf Schatzgleichun-
gen mit mehreren exogenen Variablen iibertragen werden, weil lediglich die unter-
schiedlichen Varianzen, nicht aber die bei mehreren exogenen Variablen vorhande-
nen Kovarianzen berlicksichtigt werden. Allerdings hat sich herausgestelit, dafl die
WLS-Methode auch in solchen Fillen noch recht gute Ergebnisse liefert, obwohl sie
die Kovarianzen ignotiert [Maddala, 1977]. Deshalb wird sie im folgenden auch fir
Schitzanséitze mit mehreren exogenen Variablen in der hier beschriebenen Form
durchgefiihrt.

43 Y. fiir eine Textbuch-Darstellung des Breusch-Pagan-Tests Judge et al. [1982] und
Johnston [1984].
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hypothese weniger hiufig ablehnt, als es nach dem gewihlten Typ I-Fehler zu
erwarien wire, (Lh., dic Nullhypothese der Homoskedastizitiit wird bei dem all-
gemein ilblichen Signifikanzniveau von 5 vH bet wiederholten Stichproben in
mehr als 95 vH der Fille nicht verworfen [Judge et al., 1982]. Deshalb ist bei
diesem Test ein Signifikanzniveau von 10 vH vorzuzichen, um einen schérfe-
ren Test auf Heteroskedastizitiit -— und das ist hier die Ablehnung der Nullhy-
pothese — durchfiihren zu kénnen. Die Beurteilung der Frage, ob Heteroskeda-
stizitfit vorliegt oder nicht, hiingt somit nicht zuletzt vom gewihlten Signifi-
kanzniveau ab. .

2, Gesamtausgaben und Pro-Kopf-Ausgaben der Haushalte

Die Analyse beginnt, sozusagen als Referenzsystem, mit dem denkbar einfach-
sten Schiizansatz zur Bestimmung der Ausgabenelastizitit der Dienstleistungs-
nachfrage. Die erwihnte Verschiedenartigkeit der Haushaltstypen bleibt zu-
nichst auBer Betracht; spiter wird Schritt fiir Schritt versucht, den Einflul
mehrerer soziodemographischer Variablen auf die Dienstleistungsnachfrage zu
identifizieren, :

Bei dieser Vorgehensweise nimmt man somit zonichst an, daB die relativen
Dienstleistangsausgaben der Haushalte (w,} — der Anteil der nominalen
Dienstleistungsausgaben an den gesamten nominalen Ausgaben fir den
privaten Verbrauch -— im Durchschnitt allein von der Hthe der nominalen
Gesamtausgaben (fpc) abhingen. Der Schitzansatz zur Bestimmung dieser
Ausgabenelastizitiit lautet (vgl. Gleichung [C.301):

[C33] w, = a+pB(pc) fiir die OLS - Methode und

[C34) Jnw, = c+an+BJn(pc)  fiir dic WLS~Methode.

Die Ausgabenelastizithit der Dienstleistungsnachfrage (n,) 148t sich dann
nach Gleichung [C,10] berechnen als

[C35] n, = 1+&,

wobei die Ausgabenelastizigit hier jeweils fiir den durchschninlichen Ausga-
benanteil ftir Dienstleistungen (w, } berechnet wurde. .

Damit erhilt man fiir diesen ersten Ansatz eine Ausgabenelastizitit, die
deutlich unter Eins liegt, und zwar fiir jeden Datensatz und fiir beide Schéitzme-



50

thoden in etwa im gleichen Bereich (Tabelle 3). Dieses Ergebnis besagt, daB
die Ausgaben der Haushalte fiir Dienstleistungen mit steigenden Gesamtavsga-
ben nur unterdurchschnittlich zunehmen — ein Befund, der im Widerspruch
zur Nachfragehypothese des Strukturwandels sieht. Deshalb soll im folgenden
ilberpriift werden, wie sich die geschitzte Ausgabenelastizitit verfindert, wenn
die genannten soziodemographischen Variablen nach und nach mit in die Ana-
lyse einbezogen werden.

Tabelle 3 — Ausgabcnelastizitﬁien fiir Dienstleistungen nach Gesamtaus-
gaben der Haushalte (verschiedene Datensiitze)

Haushalte mit Ausgaben- Breusch-
unterschiedlicher B LWert |olastizitar | K> n | Pagan-
. Testwert
Personenzahl
{Datensatz I1.1)
OLS -0,124% 455 0,710 0,32+ 43 1,16*
WLS -0,168* -7.63 0,607 0,96+ 43 1,94*
Familienstruktur
{Datensatz 11.2)
OLS -0,196* 726 0,553 0,49+ 54 0,92+
WLS 0,180 848 0,588 0,96* 54 537
Familienstmiktur
unid sozialer Stel-
lung des Haushalts-
vorstands
{Datensarz I1.3)
OLS -0,137* 5,15 0,686 020 106 1,13*
WLS -0,157* -7,36 0640 - 096* 106 8,63
Altersgruppe des
Haushalisvorstands
(Datensatz IT.4)
OLS D1 4,05 0,766 0,20* 63 1,65%
WLS ~0,138* 542 0,684 0,95* 63 9,67

*Statistisch signifikant bei einer Irtumswahrscheinlichkeit von 5 vH bzw. homoske-
dastische Residuen bei einer Ertumswahrscheinlichkeit von 10 vH.

Quelle: Datensitze 11.1-11.4, vgl. Anhang 1I; eigene Berechnungen.
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In ¢inem ersten Schritt wird dabei die Personenzahl pro Haushalt be-
riicksichtigt,4¢ Statt der Gesamiausgaben werden bei diesem Schitzansatz die
Pro-Kopf-Ausgaben der Haushalte (¢pc/k) als erklirende Variable benutet:

[C36] w, = a+pB,(tpc/h)  firdie OLS—Methode und

(C37] Jaw, = cradn+B. nlpc/h)  fir die WLS—Methode.

Diesem Schitzansatz liegt somit die Annahme zugmunde, dafl der relative
Dienstleistungskonsum allein von den Pro-Kopf-Ausgaben der Haushalte ab-
hingt. Danach miifiten gleich hohe Pro-Kopf-Ausgaben zu gleich hohen Dienst-
leistungsausgaben fiihren, unabhiingig davon, ob es sich z.B. um die Pro-Kopf-
Ausgaben eines Einpersonen- oder eines Mehrpersonenhanshalts handelt.

Mit diesem Schiitzansatz erhdlt man eine Ausgabenelastizitiit, die deutlich

iiber Eins liegt, und zwar wiederum fiir alle Datensitze> und beide Schiitzme-
thoden (Tabelle 4). Dieser Befund stimmt weitgehend mit dem Ergebnis einer
Analyse der EVS des Jahres 1969 iiberein [Dicke, Heitger, 1977], wo ebenfalls
die Pro-Kopf-Ausgaben der Haushalte als erkldrende Variable benutzt und eine
ausgabenelastische Dienstleistungsnachfrage gefunden wurde,
Insgesamt betrachtet nehmen also die relativen Dienstleismngsansgaben im
Durchschnitt atler Haushalte mit steigenden Pro-Kopf-Ausgaben zu und mit
steigenden Gesamtausgaben ab, Dieses Resultat nidbrt die Vermutung, daB es
sich hier insgesamt um systematisch verzerrte Ergebnisse handeln kdnnte, Da-
fiir spricht auch, daB die Ergebnisse fiir unterschiedliche Datensiitze sehr fhn-
lich ausfallen. Hinzu kommt, daB insbesondere die WLS-Schitzungen fiir die
Pro-Kopf-Variante (Tabelle 4) heteroskedastische Stirterme aufweisen, so dafi
die Koeffizienten dieser Schiitzungen als ineffizient gelten miissen. Dieses
konnte ein erster Hinweis daraof sein, dafl es neben den Pro-Kopf-Ausgaben
noch andere Variable gibt, die einen systematischen EinfluB auf die Varianz
der Dienstleistungsausgaben haben.

Tabelle 5 verdeutlicht die Ursache fiir die Robustheit der gegensiitzlichen
Ergebnisse der ersten beiden Schitzungen der Ausgabenelastizitit. Je mehr Per-
sonen in einem Haushalt leben, desto héher sind die durchschnittlichen Ge-
samtausgaben und desto niedriger sind die durchschnittlichen Pro-Kopf-Aus-
gaben filr den privaten Verbrauch; gleichzeitig nimmt der Anteil der Dienstlei-

44 Fir cine explizite Aufnahme der FamiliengriBe in den AIDS-Schitzansatz vgl. bei-
spiclsweise Ray [1982], der eine Querschnittsanalyse anhand von indischen Kon-
sumdaten durchfiihrt.

43 Im vierten Datensatz kann lediglich das Alter des Havushaltsvorstands, nicht aber die
Anzahl der Personen pro Haushalt identifiziert werden, so daB hier der Ausweis von
Pro-Kopf-Ausgaben nicht méglich ist.
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Tabelle 4 — Ausgabenclastizititen fiir Dienstleisiungen nach Pro-Kopf-Aus-
gaben der Haushalte (verschiedene Datensitze)

Haushalte mit Ausgaben- Breusch-
unterschiedlicher B tWert |elastizitit | R n | Pagan-
. Testwert
Personenzahl
(Datensatz I1.1)
QLS 0,104% 3,10 1,243 6,17+ 43 1,27#
WLS 0,086 1,81 1,201 0,90* 43 10,95
Familienstrukwr
{Datensatz I1.2)
OLs 0,125* 4,58 1,286 0,27* 54 0,94*
WLS 0,126* 3,23 1,288 0,92* 54 17,75
Familienstruktur
und sozialer Stel-
lung des Haushalis-|
vorstands
{Datensarz I1.3}

OLS 0,152* 6,74 1,346 0,30+ 106 2,89
WLS 0,122+ 4,00 1,279 0.95* 106 82,40
*Suatistisch signifikant bei einer Trrtumswahrscheinlichkeit von 5 vH bzw. homoske-

dastische Residuen bei einer Imtumswahrscheinlichkeit von 10 vH.

Quelle: Datensiitze I1.1-IL3, vgl. Anhang II; eigene Berechnungen.

stungsausgaben an den gesamten Ausgaben fiir den privaten Verbrauch mit
steigender Personenzah! je Haushalt ab.

Mit anderen Worten, Haushalte mit vielen Personen weisen im Mittel ein
hohes Ausgabenniveau, einen niedrigen Dienstleistungsanteil und niedrige
Pro-Kopf-Ausgaben auf, wilhrend die Haushalte mit wenigen Personen durch
einen hohen Dienstleistungsanteil und hohe Pro-Kopf-Ausgaben gekennzeich-
net sind. :

Damit wird bereits an dieser Stelle deutlich, daf neben den Haushaltsansga-
ben auch die HaushaltsgrisBe ein wesenilicher Bestimmungsfaktor der gemesse-
nen Ausgabenelastizitit ist. Allein die Abnahme der durchschnittlichen Haus-
haltsgrisBe kénnle demnach bereits bewirken, daB die relativen Dienstleistungs-
ausgaben im gesamtwirtschaftlichen Aggregat zunehmen, ohne dal sich dafiir
die Haushalisausgaben insgesamt erhben mitien. Deskalb kann man von einer
gesamiwirtschaflich zu beobachtenden relativen Zunahme der Dienstlei-
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Tabelle 5 — Gesamtausgabend, Pro-Kopf-Ausgaben? und Dienstleistungs-
anteile? nach HaushaltsgriBen (verschiedene Datensitze®)

Haushalts- Gesamtausgabend l li’ro-KcrI:ﬁl’-Ausgat:‘en‘j Dienslleistl.mgsameiled

vH
NEEEEEERE HENE
t Person  |1583,14 1679.96 1859,56 158314 167996 185956 4889 4829 4859
2Personen (247121 242678 285674 123561 95036 142837 4229 4220 4068
3 Personen [3199,19 309571 328678 106640 103191 109559 3826 37.65 3831
4 Personen [344421 3147.82 3577.50 86105 78696 89438 3838 3803 3860
SPemsonen | - 354879 383860 - 70976 TIJ2 - 3739 3807

2Ausgaben fiir den privaten Verbrauch. — bDienstleistmgsausgaben in vH der Ausgaben fur den
privaten Verbrauch. — ©1, = Haushalte mit unterschiedlicher Personenzahl (Datensatz IL1), 2. =
Haushalte mir unterschiedticher Familienstruktur (Datensatz I1.2), 3. = Hanshalte mit unterschied-
ticher Familiensiroktor und sozialer Stellung des Haushalisvorsiands (Datensatz I1.3). -~ 4Durch-
schnine fiir alle Einkommensklassen.

Quelie: Datensitze 11.1-11.3, vgl. Anhang II; ¢igene Berechnungen,

stungsausgaben noch nicht auf eine ausgabenelastische Dienstieistungsnach-
frage schlieflen, wenn sich die demographische Struktur der Haushalte im Be-
obachtungszeitraum gefindert hat.

Die relativ niedrige Ausgabenelastizitit der ersten Schétzung beruht also
vermutlich zu einem groBen Teil darauf, dal} die Anzahl der Personen je Haus-
halt mit der Hohe der Gesamtausgaben tendenziell zunimmt und mit der Héhe
des Dienstleistungsanteils am privaten Verbrauch abnimmt, Letzttich kann man
das Ergebnis dieses Schitzansaizes dann lediglich so interpretieren, da3 Haus-
halte, in denen viele Personen leben, mit steigenden Gesamtausgaben relativ
weniger zusitzliche Dienstleistungen nachfragen als Haushalte, in denen nor
wenige Personen leben. Quantitative Aussagen fiber Ausgabenelastizititen sind
demnach erst dann moglich, wenn Unterschiede in Haushaltsgrofe und -typ in
die Analyse ¢inbezogen werden.

Dies ist bei dem zweiten Schatzansatz, in dem die unterschiedliche Haus-
haltsgréiBe iiber die Pro-Kopf-Ausgaben beriicksichiigi wurde, aber eben nur
zum Teil gelungen. Eine unverzerrte Ausgabenelastizitit hitte man ndmlich
nur dann erhalten, wenn Haushalte mit identischen Pro-Kopf-Ausgaben unab-
hingig von ihrer jeweiligen Personenzahi gleich hohe Dienstleistungsansgaben
titigen wiirden. Wie Tabelle 5 verdeutlicht hat, scheint die Unabhingigkeit der
Dienstleistungsausgaben von der Haushalisgrofie aber gerade nicht gegeben zu
sein, denn im Durchschaitt iiber alle Einkommensktassen geben die Haushalte
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einen um so kleineren Anteil ihrer Gesamtausgaben fiir Dienstleistungen aus, je
grifer ihre Personenzahl ist, und je grbBer ihre Personenzahl ist, desto niedri-
ger sind ihre Pro-Kopf-Ausgaben,

Daher ist zu vermuten, dafl die Ausgabenelastizitit mit dem zweiten Ansatz
— im direkten Gegensatz zum ersten Ansalz — systematisch itberschiitzt wor-
de, weil die positive Korrelation zwischen den Pro-Kopf-Ausgaben der Havs-
halte und den relativen Dienstleismungsausgaben zumindest teilweise dadurch
zustandekommt, daBl dic Personenzahl pro Haushalt negativ mit den relativen
Dienstleistungsausgaben korreliert ist. Deshalb soll die Haushaltsgri@e im fol-
genden explizit in den Schiitzansatz aufgenommen werden, um mdglichst un-
verzerrte Ergebnisse fiir die Ausgabenelastizitit zo bekommen. 46

3. Haushaltsgrofe und Familienstruktur

Um zu ermitteln, wie und in welchem Ausmall unterschiedliche Haushaltsgrd-
fen die bisher geschitzten Auvsgabeneclastizitiiten beeinflufft haben, werden
Dummy-Variable (D) in die Schitzgleichung aufgenommen. Die Schiitzglei-
chung lautet somit jetzt

[C38] w, = ag+fewper+ 3 ;D + E Bu(DX),

fiir die OLS-Methode und

[C39] Yrw, = c+ay n+ﬁ”Jn_Ipc+JEI:Za,,-D,-+Zﬁ,,-(DX),}

fiir die WLS-Methode.
. Bei diésem Ansatz kann mit Hilfe der Dummy-Variablen ermittelt werden,
ob zwischen den verschiedenen Haushaltstypen Unterschiede hinsichtlich des
Ausgabenniveaus und der Ausgabenelastizitiit bestehen. Die Struktur der
Dummy-Schitzgleichungen sei beispielhaft fiir eine Anwendung auf den Da-
tensatz II.1 (vgl. Anhang II) erldutert, bei dem die Haushalte im Hinblick auf
ihre Personenzahl identifiziert werden kénnen.

In diesem Fall stehen die Niveau-Dummies D, D, und D, fiir Haushalte mit
2, bzw. 3 oder 4 Personen, d.h., sie nehmen jeweils den Wert Eins fiir den ent-

46 yg1. Houthakker [1957] als grundlegende Studie zur Bedeutung der Haushaltsgréfie
als Determinante des Ausgabenverhaltens. Dort wurden Skalenertriige der Haushalts-
groBe festgestellt; duh., die partielle Elastizitiit der Nachfrage in bezug anf die Haus-
haltsgrofie ist generell Kleiner als Eins. Danach betrdgt z.B. die durchschnittliche
Haushaltsgrifenelastizirit der Nahrungsmittelnachfrage etwa 0,3,
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sprechenden Haushaltstyp an und sind sonst gleich Null. D¢ Steigungs-
Dummies (DX),, (DX), sowie (DX), nehmen analog dazu einen Wert an, der
dem Produkt aus dem jeweiligen Niveaw-Dummy mit der Variablen Gesamt-
ausgaben {ipc) entspricht. Fiir Stichprobenbeobachtungen des Haushalistyps
mit 2 Personen nimmt D, alse den Wert Eins an und (DX), den Wert der Ge-
samtausgaben, fiir alle anderen Stichprobenbeobachtungen weisen beide
Dummies den Wert Null auf, Die Basisgruppe dieser Schitzgleichung ist der
1-Personenhaushalt, dessen Ausgabenelastizitit dber den Koeffizienten 8, so
wi¢ bisher {(Gleichung {C.10]) berechnet werden kann. Die Ausgabenelastizitd-
ten fiir die anderen Haushaltstypen erhilt man iiber die Summe aus dem Koef-
fizienten ﬁ&, und dem Koeffizienten B der jeweiligen Steigungs-Dummies.
Ebenso wie in diesem Beispiel werden bei den anderen im folgenden durchge-
fithrten Schitzungen fiir jeden gesondert ausgewiesenen Haushaltstyp (auBer
fiir den Basis-Haushalt) ein Niveau- und ein Steigungs-Dummy in die Schiitz-
gleichung aufgenommen.

Tabelle 6 enthiilt die Schifizergebnisse fiir unterschiedliche Haushalisgréfien.

Danach scheinen die Ausgabenelastizitfiten fiir 1- und 2-Personenhaushalte un-
ter Eins zu liegen, fiir 3- und 4-Personenhaushalie dagegen deutlich dariiber.
Allerdings kann diese Aussage nur unter Vorbehalt gemacht werden, weil ins-
besondere die Koeffizienten fiir 1- und 2-Personenhanshalte mit nur einer Aus-
nahme statistisch micht gesichert sind. Hinzn kommt noch, daf die statistische
Signifikanz generell Giberschiitzt wird, wie die Breusch-Pagan-Testwerte anzei-
gen,
Eine Ursache fiir die fehlende statistische Signifikanz ktnnte darin liegen, daB
sich hinter den verschiedenen Haushaltsgrifen ganz unterschiedliche Hans-
halistypen verbergen. Dies diirfte weniger fiir die 3- und 4-Personenhaushalte
zutreffen, bei denen es sich wohl im weseatlichen um die relativ homogene
Gruppe von Ehepaaren mit einem bzw. mit zwei Kindern handelt. Dagegen
sind bei den 1- und 2-Personenhaushalier grofie Unterschiede hinsichtlich ihrer
Altersstrukour und ihrer Erwerbstitigkeit zo vermuten. Unter den 1-Personen-
haushalten findet man vermutlich iiberwicgend Rentrer- und Studentenhaus-
halie, aber auch die sogenannten Single-Haushalte (mit Erwerbseinkommen);
bei den 2-Personenhaushalten kénnte man sich z.B. alleinerziehende Elternteile
{mit ¢inem Kind), Rentnerchepaare oder die sogenannten DINKS vorstellen. So
gesehen ist die besonders schwache statistische Signifikanz gerade filr diese
beiden HaushaltsgréBen auch keine Uberraschung.

Um insgesamt zu aussagefihigeren Ergebnissen zu kommen, soll in einer
weiteren Verfeinerung der Analyse versucht weeden, die Variable Haushalts-
grofe iiber die Identifikation bestimmier Familienstrukiuren zu homogenisie-
ren. Dazu wurden die Datensiitze 1.2 und 11.3 (Anhang IT} benutzt, die es ge-
statten, bei den 1-Personenhaushalten die Haushaltstypen “alleinlebender
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Tabelle 6 — Ausgabenelastizititen fir Dienstleistungen nach Hausbalts-

grofen
a Durch- Ausgaben-
B t-Wert schnitt- | elastizitit
Haushalisgréfie licher
Ausga-
OLS | WLS | OLS | wLs [benanteill 15 | wLS
(vH)
1 Person 0,039 -0077* -188 --398 4889 0920 0,843
2 Personen 0,016 0,049 0,58 1,73 42,29 0946 0934
3 Personen 0,124*  ,198* 3,38 4,60 38,26 1,222 1,311
4 Personen 0,116* 0200¢ 295 448 - 38738 1,21 1,344
Schitzgleichung R? F-Wert n Breusch-Pagan-Testwert
OLS 0,92* 69,91 43 20,88
WLS 0,99* 970,73 43 38,58
*Sratistisch signifikant bei einer Irrtumswahrscheinlichkeit von § vH. — 3AuBer fir
1-Personenhaushalie jeweiliger Koeffizient des Steigungs-Dummys.

Quelle: Datensatz I1.1, vgl. Anhang I¥; eigene Berechnungen.

Mann” und “alleintebende Frau” sowie bei den 2-Personenhaushalten die Haus-
haltstypen “Ehepaare ohne Kinder” und “Elternteil mit einem Kind™ gesondert
auszuweisen; 3-, 4- und 3-Personenhaushaite kénnen anhand dieser Datensiitze
als Ehepaare mit einem bzw, zwei oder drei Kindern identifiziert werden. Nach
den in Tabellen 7.3 und 7.b zusammengefafiten Schitzergebnissen brauciht der
bisherige Befund nicht revidiert zu werden:

— Fiir 1-Personenhaushalte (Frau allein; Mann allein) erhdlt man nach wie
vor deutlich unter Eins liegende Ausgabenelastizititen; die statistische
Signifikanz hat sich allerdings nicht wesentlich verbessert,

— Fiir 2-Personenhaushalie (Ehepaare ohne Kinder; Eliernieil, 1 Kind) er-
halt man Ausgabenelastizititen, die knapp bis deutlich unter Eins liegen,
wabei auch hier die statistische Signifikanz fehlt.

— Fiir Mehrpersonenhaushalte (Ebepaare mit Kindern) erhilt man stati-
stisch signifikante Ausgabenelastizitien, die deutlich Gber Eins liegen.

Insgesamt betrachtet ist aber wiederum zu beachten, da8 der Breusch-Pagan-
Testwert fiir alle vier Schitzgleichungen der Tabellen 7.a und 7.b heteroskeda-
stische Storterme anzeigt, - so daB die statistische Signifikanz der Parameter ge-
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Tabelle 7.2 — Ausgabenelastizititen fiir Dienstleisiungen nach Haushaltstypen

{Datensaiz 11.2) :
a Durch- Ausgaben-
i t-Wert schnitt- | elastizitit
Haushaltstyp licher
Ausga-
OLS | wLs | oLs | wis |penanteill 15 | wLs
(vH)
Frau allein 0,040 0089+ -152 313 4903 (931 0,818

Mann allein -0,027 -0035 058 056 4738 0872 0,738
Eltemnteil,

1 Kind 0101 0,15t 9,72 049 4333 0,767 0446
Ehepaar ohme

Kinder 0011 0071 -031 1,87 41,79 0,891 0,957
Ehepaar, 1 Kind | 0,144* 0,248% 2,40 438 3765 1,292 1422
Ehepaar,

2 Kinder 0,115+ 0270+ 2,03 421 3803 1,213 1476
Ehepaar,

3 Kinder 0168 0315* 2,06 276 3739 1,352 1,604
Schiitzgleichung R? F-Wernt n Breusch-Pagan-Testwert
OLS 0,93* 51,62 54 51.99
WLS 0,99+ 612,84 54 4470

*Statistisch signifikant bei einer Irumswahrscheinlichkeit von 5 vH. — 2AuBer fiir
den Haushaltstyp “Frau allein” jeweiliger Koeffizient des Sieigungs-Dummys.

Quelle: Datensatz 11.2, vgl. Anhang II; eigene Berechnungen.

nerell in Frage gestellt werden kann. Eine mégliche Ursache fiir die Existenz
heteroskedastischer Storterme késnnte nun darin liegen, dafl beispielsweise die
Varianz der Dienstleistungsausgaben fiir Mehrpersonenhaushalte {die hdhere
Gesamtausgaben aufweisen) groBer ist als die Varianz der Dienstleistungsaus-
gaben fiir 1-Personenhaushalte. Deshalb wurde versucht, diese mégliche Quelle
fiir Heteroskedastizitit dadurch zu eliminieren, dab fiir jeden einzelnen Haus-
haltstyp des Datensatzes I1.3 eine gesonderte Regression geschitzt wurde. 7

47 Mit diesen gesonderten Regressionsschiitzungen erhilt man natirlich keine anderen
Ausgabenelastizititen, weil eine Schiitzung mit Dummy-Variablen im Prinzip nichts
anderes als die Kombination von Einzelregressionen zu einer gréBeren Stichprobe
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Tabelle 7.b —Ausgabenelastizitidten fiir Dienstleistungen nach Haushaltstypen

(Datensatz IT1.3)
a Durch- Ausgaben-
B -Wert schni- | elastizitit
Haushaltstyp licher
Ausga-
OLS |.WLS | OLs | wLs [benanieill ops | WLS
(vH)
Frau allein -0,060 0054 -123 - -126 4859 0877 0889
Ehepaar ohne

Kinder 0,052 0015 0,85 029 4068 0981 0961
Ehepaar, 1 Kind| 0,206* 0,211*% 2,64 276 3831 1383 1410
Ehepaar,

2 Kinder 0,191* 0216% 250 276 3860 1341 1420
Ehepaar,

3 Kinder 0227% 0,203 207 140 3867 1439 1,391
Schitzgleichung R F-Wert n Breusch-Pagan-Testwert
oLs 0,65* 22,54 106 22,33
WLS 0,98+ 604,38 106 42,67
*Statistisch signifikant bei einer Irrumswahrscheinlichkeit von 5 vH. — AuBer fiir
den Haushaltstyp “Frau allein™ jeweiliger Koeffizient des Steigungs-Dummys.

Quelle: Datensatz I11.3, vgl. Anhang III; eigene Berechnungen.

Die Ergebnisse in Tabelle 8 zeigen nun, da man auf diese Weise das Aus-
maf} der Heteroskedastizigit in den meisten Fillen reduzieren kann. Die statisti-
sche Signifikanz fiir die Haushaltstypen “Frau allein” und “Ehepaar ohne Kin-
der” verbessent sich aber nicht. Fiir den Haushaltstyp “Ehepaar mit Kindern™
wird auch mit dieser Schitzung der Befund einer ausgabenelastischen Dienst-
leistungsnachfrage bestitigt,8

Obwoht die teilweise fehlende statistische Signifikanz und der bisherige
Stand der Analyse noch kein abschlieBendes Urteil zulassen, deutet doch eini-

ist. Die Standardfehler und das AusmaB der Heteroskedastizitit konnen sich bei die-
sem Verfahren gegeniiber der Dummy-Schitzung aber sehr wohl verandem.

48 Diese Ausgabenelastizitit wird nicht gesondert ausgewiesen (vgl. Fubnote Nr.21);
die GriBe der Elastizitat 146t sich anhand des Vorzeichens des geschitzten Koeffi-
zienken f§ ableiten (vgl. [C.353]).
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Tabelle 8 — Ausgabenelastizitfiten fiir Dienstleistungen nach Haushaltstypen

(Einzelregressionen)
=2 Breusch-
Haushaltstyp B -Wert R n Pagan-
Tesiwert

Frau allein

oLs -0,060 ~1,19 0,03 17 0,59*

WLS 0,049 -0,48 0,99+ 17 6,78
Ehepaar ohne Kinder -

OLS -0,008 -0,15 -0,03 30 0,32*

WLS -0,013 -0,29 0,96* 30 2,94
Ehepaar, 1 Kind

OLs 0,147* 3,79 0,35*% 26 0,50*%

WLS 0,171* 5,66 0,99+ 26 2,19*
Ehepaar, 2 Kinder

OLS 0,132* 3,06 0,30% 21 2.44%*

WLS 0,170% 3,98 0,98+ 21 538
Ehepaar, 3 Kinder

OLS 0,157 1,59 0,12 12 2,96

WLS 0,180 1,61 0,93* 12 2,14%
*Seatistisch signifikant bei einer Imumswahrscheinlichkeit von 5 vH bzw. homoske-
dastische Residuen bei einer Inrtumswahrscheinlichkeit von 10 vH.

Quelle: Datensatz IL3, vgl. Anhang II; eigene Berechnungen.

ges darauf hin, dal 1- und 2-Personenhaushalte eher geringe (zumindest nicht
von Eins verschiedene) und Mehrpersonenhaushalte eher hohe Ausgabenelasti-
zititen fiir Dienstleistungen aufweisen. Eine denkbare Interpretation dieses
Zwischenergebnisses wire, daf die Haushalte mit den niedrigen Ausgabenela-
stiziiten bereits einen sehr hohen Anteil ihrer Ausgaben fiir den privaten Ver-
brauch zum Kauf von Dienstleistungen verwenden und deshalb bei Ausgaben-
erhthungen relativ mehr Gilter nachfragen. Umgekehrt wiire bei den Haushal-
ten mit Kindern zu vermuten, daB aufgrund der Eigenproduktion von Dienstlei-
stungen (z.B. Nahrungsmittelzubereitung und-andere Haushaltsdienste) der An-
teil der Dienstleistungsausgaben an den gesamien Verbrauchsausgaben niedri-
ger liegt und Ausgabenerhthungen demzufolge eher fiir zusiitzliche Dienstlei-
stungskinfe am Markt verwendet werden als bei anderen Haushaltstypen.
Maglicherweise fragen Mehrpersonenhaushalte aber auch ganz andere
Dienstleistungen iiber den Markt nach als 1-Personenhaushalte. Wenn etwa
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kinderreiche Familien mit steigenden Gesamtausgaben relativ mehr fir Ge-
sundheits- und Unterrichisdienstleistungen, Single-Haushalte dagegen relativ
mehr fiir Unterhaltungsdienstieistungen ausgeben, dann konnten unter Umstén-
den auch solche Unterschiede wegen der unterschiedlichen Gewichtung dieser
Nachfragekomponenten im Aggregat “Dienstleistungen” die Diskrepanz bei
den Ausgabenelastizititen erkidren. Um soiche Hypothesen weiterzuverfoigen,
miiBte man auf disaggregicrte Daten fiir verschiedene Dienstleistungsausgaben
zuriickgreifen. Da solche Daten noch nicht in aufbereiteter Form vorliegen, soll
hier statt dessen versucht werden, die statistische Signifikanz der Ergebnisse fiir
die schon behandelten Haushaltstypen mit ¢iner und mit zwei Personen za ver-
bessern. Zu vermuten ist nimlich, daB die bisher erfolgte Klassifikation noch
nicht ausreicht, um die einzelnen Gruppen hinreichend zu homogenisieren,
Dabei ist zmm relativ cindeutig ideatifizierten Haushalistyp “Elternteil mit
Kind” — in der Regel Mutter mit Kind — anzumerken, daB hier nur sehr weni-
ge Beobachtungen zur Verfiigung stehen und die fehlende statistische Signifi-
kanz auch von daher bedingt sein kaon. Dieser Haushaltstyp kann deshalb in
der weiteren Analyse nicht mehr beriicksichtigt werden. Anders sicht es bei den
Single-Haushalten (Fran allein; Mann allein) und bei dem Hauashaltstyp
“Ehepaar chne Kinder” aus, Bei den Single-Haushalten kénate es sich z.B. um
eine Mischung aus sehr jungen und sehr alten Personen sowie ans Erwerbstiti-
gen und Nichterwerbstitigen handeln, beispielsweise um Rentner, Berufsan-
finger und Studenten. Hinsichtlich ihres Konsumverhaltens dirften sich die
Single-Hausghalte aufgrund dieser Merkmale stark voneinander unterscheiden,
sogar stiirker als im Hinblick auf das unterschiediiche Geschlecht, dem bisheri-
gen Unterscheidungsmerkmal (vgl. Tabelle 7.a). Ebenso ist beim Haushaltstyp
“Ehepaar ohne Kinder” zu vermuten, daB es sich dabei um ein Konglomerat
aus den sogenannten DINKS, den Ehepaaren mit nur einem Erwerbstitigen so-
wie den Rentnerchepaaren und anderen Unterstlitzungsempfingern handelt.
Man kann diese Unterschiede anhand der EVS nicht bis ins Detail verfolgen,
aber mit Hilfe ciner weiteren Aufgliederung des Datensatzes 1.3 mehrere
Haushaltstypen zumindest im Hinblick auf die Erwerbstitigkeit bzw, Nichter-
werbstitigkeit des Haushalisvorstands unterscheiden. '

4. Erwerbstitigkeit des Haushaltsvorstands

Wenn sich die Konsumentscheidungen am permanenten vnd nicht am lanfen-
den Einkommen ausrichten, ist nicht zu erwarten, daf} eine temporiire Nichter-
werbstitigkeit (Arbeitslogigkeit) ein anderes Ausgabenverhalien induziert, als
es auch fiir erwerbstdtige Haushalte zu beobachten ist. Tatsichlich weisen ja
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die Konsumausgaben eine wesentlich stetigere Entwicklung auf als das laufen-
de Einkommen, was wiederum als Indiz fiir die relativ stetige Entwicklung des
permanenten Einkommens gilt.#® Wenn die Nichterwerbstitigkeit aber von
Dauer ist, wie etwa bei Rentnerhaushalten, kénnte dieser Tatbestand mogli-
cherweise erkliren, weshalb sich Erwerbstitigen- und Nichterwerbstitigenhaus-
halte in ihrem Ausgabenverhalien unterscheiden.

Nach der Lebenszyldus-Hypothese baven diec Haushalte im Laufe ibres Er-
werbstebens ein Vermdagen auf, das ihnen spéter, nach dem Erreichen des Ren-
tenaliers, zur Finanzierung ihrer Ausgaben dient und bei ihrem Tod, der Hypo-
these zufolge, gerade aufgebraucht ist.5® Zu erwarten wire also, daB relativ
“junge” Haushalte einen gréBeren Anteil ihrer Avsgaben fiir langlebige Kon-
sumgiiter ausgeben. “Altere” Haushalte konnten im Vergleich dazu mehr fiir
Dienstleistungen ausgeben. Hinzu kommt noch, dafl die Opportunititskosten
der Zeit fiir Rentnerhaushalte geringer sind als fiir Erwerbstiitigenhaushalte und
der Dienstleistungskonsom (z.B, Reisen) von daher fiir sie vergleichsweise bil-
liger ist.

Leider kann man aber anhand der in der EVS verdffentlichten Daten die
HaushaltsgroBe und das Alter des Haushaltsvorstands nicht simultan identifizie-
ren (Datensatz I1.4 in Anhang I1).5! Ein direkter Test der Lebenszyklus-Hypo-
these fiir das Ausgabenverhalten ist deshalb mit diesem Datenmaterial nicht
mdglich. Hier kann nur zwischen der Erwerbstitigkeit und der Nichterwerbsta-
tigkeit des Haushaltsvorstands unterschieden werden, so daB immerhin ausge-
schlossen werden kann, daB sich unter den Haushalten mit erwerbstiitigem
Haushalisvorstand anch Reninerhaushalte befinden. Haushalte mit erwerbstiti-
gem Haushalisvorstand sind also von der Altersstruktur her zumindest einge-
grenzt {jiinger als 65 Jahre), wihrend sich unter den Haushalten mit nichter-
werbstitigem Haushaltsvorstand neben Rentnerhaushalten auch Arbeislosen-
haushalte befinden kénnen,

Tabelle 9.a enthiilt die Schitzergebnisse fiir dic Haushalte mit nichterwerbs-
titigem Haushalisvorstand. Die Schitzungen mit Hilfe der Dummy-Variablen
weisen keine statistisch gesicherten Ausgabenelastizititen auf, was aber in die-

49 Die Giiltigkeit dieser Hypothese wird bezweifelt von Campbell und Deaton [1989].
Danach gibt es empirische Evidenz dafiir, daB die relativ stetige Entwicklung des
Konsums nicht mit der stetigen Entwicklung des permanenten Einkommens erkliirt
werden kann. Vielmehr verlaufe der Konsum deshalb stetig, weil er mit einer Verzo-
gerung auf Verinderungen im laufenden Einkommen reagiere.

50 Zur konfroversen wissenschaftlichen Diskussion iiber den empirischen Tatbestand,
daB Haushalte Teile ihres Vermdgens vererben, vgl. Modigliani [1988] und
Kotlikoff [1988].

5! Die Ergebnisse in Abschnitt C.HI.2 haben gezeigt, daB die Ausgabenelastizititen sy-
stemansch unterschitzt werden, wenn die Haushaltsgrofle nicht in die Analyse ein-
bezogen wird.
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Tabelle 9.a — Ausgabenelastizititen fiir Dienstleistungen fiir den Haushalistyp
“nichterwerbstétiger Hanshalisvorstand”

a Durch- Ausgaben-
B t-Wert schaitt- elastizitiit
Haushaltsgriile licher
. Ausga-
OLS | WLS | OLS | WLS |benanteill ops | WLS
vH)
Frau allein 0,031 0,034 1,23 --082 5076 1,061 0,933
Ehepaar ohne
Kinder 0.024 9,061 0,73 148 44,12 1,125 1,061
Ehepaar, 1 Kind| 0,037 0,149 064 1,34 3968 1,171 1,290
Schiitzgleichung R F-Wert n Breusch-Pagan-Testwert
OLS 0,94* 83,69 27 10,95
WLS 0,99+ 1624.55 27 10,71

*Statistisch signifikant bei einer Irtumswahrscheinlichkeit von 3 vH. — 2AuBer filr
den Haushaltstyp “Frau allein” jeweiliger Koeffizient des Steigungs-Dummys.

Quelle: Datensatz I1.3, vgl. Anhang II; eigene Berechnongen.,

sem Fali weitgehend anf die Multikollinearitéit der erklirenden Variablen zu-
riickzufiihren sein diirfte: Der multiple Korrelationskoeffizient [Maddala, 1977]
zwischen der Variablen Gesamtausgaben und allen anderen exogenen Va-
riablen betriigt bei der OLS-Schitzong 0,88 und bei der WLS-Schitzung 0,62,
D.h,, die exogenen Variablen weisen mdglicherweise nicht genug unabhéingige
Varianz auf, um jeweils einen Beitrag zur siatistischen Erklarung der Varianz
der endogenen Variablen zu liefem.

Alternativ wuarde deshalb fiir jeden Haushaltstyp eine gesonderte Regression
geschitzt, um auf diese Weise die Anzahl der exogenen Variablen und damit
die Auswirkungen der Multikollinearitit zu reduzieren (Tabelle 9.b). Der Nach-
teil dieses Verfahrens ist, dal der Stichprobenumfang und damit die Zaht der
Freiheitsgrade zum Teil sehr klein wird. Die Ergebnisse fiir die Koeffizienten
sind gegeniiber der Dummy-Schitzung wiederum identisch (vgl. dazu die Glei-
chungen [C.38] und [C.39], so da auf den nochmaligen Ausweis der Ausga-
benelastizitiit verzichtet werden kann). Allerdings wird auch mit diesem Ansatz
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Tabelle 9.b —Ausgabenelastizitiiten fiir Diensdeistungen fiir den Haushaltstyp
“nichterwerbstitiger Haushalisvorsiand” (Einzelregressionen)

= Breusch-
Hauvshaltstyp B t-Wert R n Pagan-
Testwent
Frau allein
QLS 0,031 197 0,24 10 2,29*
WLS 0,023 0,00 0,99 10 2.58%
Ehepaar ohne Kinder B
OLs 0,055 1,95 0,22 11 1.24*
wLS 6,016 0,56 0,98 11 38T+
Ehepaar, 1 Kind
QLS 0,068 1,77 0,30 6 0,30*
WLS 0,049 1,76 0,99 6 0,51*
*Homoskedastische Residuen bei einer Irtumswahrscheinlichkeit von 10 vH.

Quelle: Datensatz I11.3, vgl. Anhang II; eigene Berechnungen,

das iibliche statistische Signifikanzniveau von 5 vH nicht erreicht.32 Die feh-
lende statistische Signifikanz kann natiirlich damit zusammenhingen, daB es
sich bei den Haushaltstypen mit nichterwerbstitigem Haushaltsvorstand nach
wie vor um heterogene Gruppen handelt. Der Typ “Frau allein™ repriisentiert
vermutlich, gemessen an Bevtikerungsanteilen, iiberwiegend 1-Personen-Rent-
nerhaushalte; es kann aber z.B. auch eine Studentin oder eine (temporir)
arbeitslose Fran in der Stichprobe enthalten sein. Bei dem Haushalistyp “Ehe-
paar chne Kinder” diirften grundsitzlich weniger Studenten vertreten sein, und
bei dem Typ “Ehepaar mit Kind” wohl relativ wenig Rentner. Hier besteht aber
nicht die Maglichkeit, diese Unterschiede im einzelnen zu erfassen. Eindeutige
Aussagen sind also aufgrund der Ergebnisse in Tabelle 9.b nicht zn treffen. Um
hier ein klareres Bild zu erhaiten, miilie eine Stichprobe ausgewertet werden,
bei der das Alter des Haushaltsvorstands und die Familienstruktur des Haus-
halts simultan identifiziert werden kdnnen. Festzuhalten bleibt aber, dab es kei-
ne statistische Signifikanz fiir eine besonders hohe Ausgabenelastizitit der
Hanshalte mit nichterwerbstidtigem Haushaltsvorstand gibt.

Statistisch signifikante Ergebnisse erhilt man dagegen, wenn die Haushalis-
typen “erwerbstitige Frau” und “Ehepaar ohne Kinder mit erwerbstitigem

32 Im Gegensatz zu den Schitzungen in Tabelle 9.a licgen hier aber fiir jede Schiizung,
gemessen am Breusch-Pagan-Testwert, homoskedastische Residuen vor.,
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Haushaitsvorstand” betrachtet werden™ (Tabelle 10). Wenn dies tatsiichlich
darauf beruhen sollte, daBl das Alter des Haushaltsvorstands — hier niherungs-
weise eingegrenzt durch das Merkmal Erwerbstitigkeit — eine wichtige Deter-
minante des Ausgabenverhaliens ist, kénnic die fehlende statistische Signifi-
kanz fiir diec Haushaltstypen mit nichterwerbstitigem Haushaltsvorstand daranf
beruhen, daf sich hinter den jeweils erfaiten Haushaltstypen ganz unterschied-
liche Altersgruppen verbergen, was bei den Haushaltstypen mit erwerbstiitigem
Haushalisvorstand nur in begrenztem Umfang méglich ist. Hier zeigt sich nun
inshesondere fiir den Haushaltstyp “Ehepaar ohne Kinder” eine sehr hohe Aus-
gabenelastizitiit. Ein solches Ergebnis konnte allerdings auch so interpretiert
werden, da die bisher ermittelten hohen Ausgabenelastizititen weniger mit
dem Alter des Haushalisvorstands als mit der Erwerbstiitigkeit der Frau zusam-
menhéngen. Die Ausgabenelastizitit der Dienstleistungsnachfrage diirfte ném-
lich systematisch tiberschiitzt werden, wenn Opportunitiiskostenvariable wie
etwa die relativen Frauenverdienste nicht mit in die Analyse einbezogen wer-
den.

Als klassische Studie zum Einflu von Opportunitiitskostenvariablen auf die
geschitzten Nachfrageelastizititen gilt Mincer [1963]. Dort wurde u.a. gezeigt,
dafl die Ausgabenelastizitit der Nachfrage nach hiiuslichen Dienstleistungen
iiberschitzt wird, wenn das Erwerbseinkommen der Frau nicht als erklirende
Variable in den Schiitzansatz aufgenommen wird. Die Ursache dafiir ist die
enge Substitutionsbezichung zwischen der in Eigenarbeit exstetiten Hansarbeit
und den {iber den Markt erworbenen hiiuslichen Dienstleistungen. Deshalb sind
die Erwerbstiitigkeit der Frau (auBerhalb des eigenen Haushalis) und die markt-
miiBige Nachfrage nach hitustichen Dienstleistungen positiv miteinander kor-
reliert, und sie hiéingen beide gleichermaflen von den relativen Frauenverdien-
sten ab.

Bei Ehepaaren ohne Kinder (DINKS) oder dann, wenn die Kinder bereits zur
Schule gehen, diirfte die Wahrscheinlichkeit, da auch die Ehefraw zum Fami-
lieneinkommen beitrigt, sehr hoch sein. Dies hat zur Folge, da solche Haus-
. haite viele Dienstleistungen, die sie vorher in Eigenproduktion ersteilt haben,
nunmehr iiber den Markt nachfragen werden. In diesen Fillen hat die iiberpro-
portionale Zupahme der Dienstleistungsavsgaben also mehr mit dem zusitz-

53 Bei den Haushalien mit erwerbstitigem Haushaltsvorstand betriigt die Ausgabenela-
stizit¢ filr Ehepaare mit einem Kind 1,434, fiir Ehepaare mit zwei Kindern 1,333
und fiir Ehepaare mit drei Kindern 1,432, Diese Schiitzergebnisse sind hier nicht ge-
sondert aufgefiihn worden, weil sie sich von den bisherigen Ergebnissen micht we-
sentlich unterscheiden (Tabellen 7.a und 7.b). Der Grund dafiir ist, daf mit ciner
Ausnahme nur fiir den Haushalistyp “Ehepaar, 1 Kind” auch Beobachtungen mit
nichterwerbstiitigem Haushaltsvorstand vorliegen. Der frithere Befund einer ausga-
benelastischen Dienstleismingsnachfrage bei Mehrpersonenhaushalten basierte also
im wesentlichen bereits auf Stichproben mit erwerbstitigem Haushaltsvorstand.
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Tabelle 10 — Ausgabenelastizitiiten fiir Dienstieistungen fiir den Haushaltstyp

“erwerbstitiger Haushaltsvorstand”

a Durch- Ausgaben-
p -Wert schnitt- clastizitit
Haushaltstyp licher
Ausga-
OLS | WLS | OLS | wLs |benanteil Ops | wWLS
' (vH)
Fran allein -0,187% —0,0512 225 057 4549 1,119 1,123
Ehepaar ohne '

Kinder 0241* 0,107 533 2995 38,69 1,623 1,277
Schitzgleichung R? F-Wert n Breusch-Pagan-Testwert
OLS 0,82% 38,99 26 3,04*

WLS 0,98* 521,40 26 3.90*
*Sratistisch signifikant bei einer Imtumswahrscheinlichkeit von 5 vH. — 2Koeffi-
zient des Steigungs-Dummys.

Quelle: Datensatz I1.3, vgl. Anhang II; eigene Berechnungen,

lichen Erwerbseinkommen der Frau als mit dem gleichzeitig gestiegenen Fami-
lieneinkommen zu tun. Die Uberschatzung der Ausgabenelastiziiit dieses
Haushaltstyps wiirde dann im Prinzip darauf beruhen, da das Einkommen
bzw. die Gesamtausgaben um den in Eigenarbeit erstellien Dienstleistungsan-
teil unterschizt wird. Eine direkie Uberpriifung der Hypothese, daB die Er-
werbstitigkeit der Frau eine wesentliche Determinante der Dienstleistungsnach-
frage ist, ist aber mit Hilfe der EVS-Daten nicht méglich, weil sich das Merk-
mal “Erwerbstitigkeit” jeweils nur auf den Haushaltsvorstand bezieht und so-
mit nicht ersichtlich ist, ob beide Ehepartner ein Erwerbseinkommen erziclen,
Allerdings deuten Zeireihenanalysen fiir die Vereinigiten Staaten, Kanada und
Frankreich ebenfalls in diese Richtung: Wenn die Erwerbstiitigkeit der Frau als
zusiitzliche erklarende Variable in die Schitzgleichung aufgenommen wird,
sinkt die Einkommens- bzw. die Ausgabenelastizitit der Dienstleistungsnach-
frage auf einen Wert, der sogar deutlich unter Eins liegt [Grubel, Walker, 1989;
Hammes et al., 1989).54

54 Empirische Belege fiir die Hypothese, daB Familien mit erwerbstiitigen Ehefraven
relativ mehr fir Dienstleistungen ausgeben als Familien mit nur einem Einkom-
mensbezicher, liefert auch cine Studie fiir die Vercinigien Staaten, in der indivi-
dueile Haushaltsdaten fiir die Jahre 1984-86 ausgewertet wurden [Jacobs et al.,
1989]. Vgl. dazu anch Fuchs {1981], der in seiner Analyse fiir die Vereinigten Staa-



Wenn also die Fravenerwerbstiitigkeit im Zeitablauf zunimmt und gleichzei-
tig die Nettoreproduktionsrate abnimmt, so wie es zumindest in allen westli-
chen Lindern seit dem I1. Weltkrieg zu beobachien ist, dann wird daraus ge-
samtwirtschaftlich eine berproportionale Zunahme der Dienstleistungsausga-
ben resultieren. Bei dieser Konstellation gewinnen offenbar gerade jene Haus-
halistypen gesamtwirtschaftlich an Bedeutung, die einen relativ hohen Anteil
ihres Bodgets fir Dienstleistungskinfe verwenden (DINKS, Singles), withrend
die Haushalte, die cinen relativ niedrigen Aniteil ihres Budgets fir Dienstlei-
stungskufe verwenden, an Bedeutung verlieren (kinderreiche Familien). Eine
dadurch bedingte gesamtwirtschafttiche Zunahme der Dienstleistungsausgaben
hat nichts mit einer genninen Priferenz fiir Dienstleistungen zu tun, sondem
spiegelt lediglich Verinderungen der demographischen Struktur wider. Aus
dem Zeiwreihenbefund iiberproportional steigender Ausgabenanteile fiir Dienst-
leistungen kann man deshalb auch nicht, wie bereits eingangs betont wurde,
einfach den Schluf} ziehen, daff die Dienstleistungsnachfrage ansgabenelastisch
ist. Zumindest anhand der hier untersuchten Daten spricht einiges fiir die Hypo-
these, dal die Dienstleistungsnachfrage immer dann als sehr ausgabenelastisch
geschiiizt wird, wenn die Erwerbstitigkeit der Frau die eigentliche Ursache fiir
den Anstieg der Gesamtausgaben fiir den privaten Verbrauch ist. So geschen
deutet nach den bisherigen Querschnittsergebnissen noch nicht viel darauf hin,
dal} die Ausgabenelastizitiit der aggregierten Dienstleistungsnachfrage wesent-
lich von Eins abweicht.

5. Soziale Stellung des Haushaltsvorstands

Ein weiteres soziodemographisches Merkmal, das mdglicherweise die er-
mittelten Ausgabenelastizititen systematisch verzerren konnie, ist die soziale
Seeliung des Haushaltsvorstands, Wenn z.B. Arbeiterhaushalte e¢in anderes Aus-
gabenverhalien zeigen als Beamtenhaushalte, dann kénnte auch dies unter Um-
stinden die teilweise schwache statistische Signifikanz erkliren und magli-
cherweise auch eine Ursache fiir die hiiufig auftretende Heteroskedastizitit der
Residuen sein. Tatsichlich wurden soiche Unterschiede im Ausgabenverhalten
bereits anhand einer Analyse der EVS des Jahres 1973 ermittele [Fels, Schmidt,
1981].

Danach weisen Beamien- und Selbstindigenhaushalte im Durchschnitt recht
hohe Ausgabenelastizititen aunf (1,23 bzw. 1,09), Arbeiter-, Angestellten- und

ten ebenfalls .zu dem Ergebmis kommt, daB ein Anstieg der Frauenerwerbstatigkeit
eine Reallokation der Haushaltsausgaben zugunsten der Dienstleistungen bewirkt.
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Nichterwerbstiitigenhaushalte dagegen eher niedrige (0,83, 0,91 und 0,98). Die-
ses Resultat muB, abgesehen vom Ergebnis fiir die Nichterwerbstitigenhaushal-
te, das mit dem hier gefundenen Ergebnis recht gut iibereinstimmt, zuniichst
dberraschen. Denn a priori ist es nicht einsichtig, weshalb z.B. Arbeiterhaus-
halte unter sonst gleichen Umstinden, d.h. bei identischer Familienstruktur und
bei gleichem Einkommen, eine unelastische Dienstleistungsnachfrage besitzen
sollten, Angestelitenhavshalte dagegen eine elastische.>S

Ob die Zugehorigkeit zu einer sozialen Gruppe ein wesentlicher Einflubfak-
tor der Dienstleistungsnachfrage ist, soll deshalb im folgenden etwas genauer
{iberpriift werden. Dabei wurden in einem ersten Schritt nur die beiden Hauns-
halistypen “Ehepaar ohne Kinder” und “Ehepaar mit Kindern” in die Analyse
einbezogen, um auszuschliefen, daB unterschiedliche Familienstrukturen die
Schitzung der Ausgabenelasiizitit beeinflussen. Fiir diese Haushalistypen
konnten im bisherigen Verlauf der Untersuchung die besten statistischen Er-
gebnisse gewonnen werden, so dafl sich hier ein méglicher Einflufl der sozialen
Stellung des Haushaltsvorstands wohl am ehesten nachweisen 1dBt. Die in Ta-
belle 11 enthaltenen Schiitzergebnisse kénnen wie folgt znsammengefafit wer-
den, wobei grundsdizlich keine wesentlichen Unterschiede zwischen den OLS-
und den WLS-Ergebnissen bestehen:

-— Die Beamtenhaushalte weisen den hichsten Ausgabenanteil fiir Dienst-
leistungen anf.

— Die Beamtenhaushalte weisen fiir beide Haushaltstypen die hdchste Aus-
gabenelastizitit auf, gefolgt von den Angestellten- und den Arbeiter-
haushalten,

— Bei den Angestellten- und bei den Beamienhaushakten besteht kein stati-
stisch signifikanter Unterschied zwischen der Ausgabenelastizitic fiir
beide Haushaltstypen; sie liegt in beiden Fillen deutlich {iber Eins.

— 'Bei den Arbeiterhaushalten besteht eine Diskrepanz; die Dienstleistungs-
nachfrage des Haushalistyps “Ehepaar ohne Kinder” ist ausgabenela-
stisch, die des Haushaltstyps “Ehepaar mit Kindern” ist ansgabenunela-
stisch,

55 Misglicherweise kinnen Arbeiterhaushalie insbesondere handwerkliche Dienstlei-
stungen leichter in Heimarbeit ersiellen als andere Haushalistypen; fiir Dienstlei-
stungen der Banken und Versicherungen sowie fiir Gesundheits- und Bildungsdienst-
leistungen trifft dies aber sicherlich nicht zu.
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Tabelic 11 — Ausgabenelastizititen fiir Dienstleistungen nach sozialer

Stellung des Haushaltsvorstands

. g CWert | dusge | R
Sozialtyp und benanteilJ
HaushalisgrdBe 1 o1 | wis | oLs | wis | ¢H) | ots | wis
Angesteilte

Ehepaar

mitKindern | 0,122¢% 0,121* 391 - 421 378 1,322 1,320
Ehepaar '

ohne Kinder [-0,0102 0,018 0,06 -024 3810 1294 1290
Arbeiter
Ehepaar
mit Kindern [-0,027 0029 0,83 091 3602 0925 0919
Ehepaar
ohne Kinder | 0,171*2  0,1252 2,63 1,80 3729 1,386 1,257
Beamte

Ehepaar
mit Kindern ] 0,249*  0,269* 18,61 14,03 40,65 1,613 1,662
Ehepaar
ohne Kinder | 0,063 00532 2,00 200 3991 1,782 1,807
R? F-Wert Anzahl | Breusch-Pagan-
Schitzgleichung der Be- Testwert
cbach-
OLS WLS OLS | WLS OLS | WLS
ungen
Angestellie 045 099 6,63 195809 22 10,76 13,80
Arbeiter 0,31 099 4,54 420,24 25 L77%  1,54*
Beamte 0,96  099*% 159,90 618293 19 0.13%  1,24%

*Statistisch signifikant bei einer Iimumswahrscheinlichkeit ven 5 vH bzw. homoske-
dastische Residuen bei einer Irriumswsahrscheinlichkeit von 10 vH. — #Koeffizient
des Steigungs-Dummys.

Quelle: Datensatz 1.3, vgl. Anhang II; eigene Berechnungen,

Auch diese Resultate,® insbesondere die sehr hohen Ausgabenanteile und
-elastizititen der Beamtenhaushalte, erscheinen auf den ersten Blick als wenig

58 Da hier, im Unterschied zu den Ergebnissen von Fels und Schmidt [1981], weseni-
lich hishere Ausgabenelastizititen ermittelt wurden, beruht vermutlich haupisichlich



plausibel. Kritisch anzumerken ist nimlich, daB neben der Familienstruktur
noch viele andere Faktoren die Griie der geschitzten Elastizitit und des Aus-
gabenanteils beeinflussen kinmen. Arbeiterhaushalte mogen z.B, eher am unte-
ren Ende der Einkommensskala, Beamien- und Angestellicnhaushalie dagegen
cher am oberen zu finden sein. Im Jahr 1987 erzielten z.B. 5 vH aller Arbeiter-
haushalte ein monattiches Nettoeinkommen von weniger als 1200 DM, und
3 vH erzielten ein Nettoeinkommen von mehr als 5000 DM; bei den Beamten-
haushalten verdienten dagegen nur 2 vH weniger als 1200 DM, aber 15 vH
‘mehr als 5000 DM [Statistisches Bondesamt, a). Ebenso kéinnte man vermuten,
daB sich diese Haushalis-Sozialtypen hinsichilich ihrer Kinderzahl unterschei-
den. Im Jahr 1987 hatten z.B. nur halb so viele Beamterhaushalte (1,2 vH) wie
Arbeiterhaushalte (2,3 vH) mindestens 4 Kinder {Statistisches Bundesamt, a).
Schwerer noch wiegt aber wohl, daB die Gesundheitsausgaben der Beamten-
haushalte, die ja Teil der Dienstleistungsausgaben sind, grunds#tzlich anders
erfalt werden als die Gesundheitsausgaben aller anderen Haushalte. So werden
bei den Beamtenhaushalten, die in der Regel keine Pflichtbeitrage zur Sozial-
versicherung leisten, unter diesem Posten alle Ausgaben filr #rziliche Leistun-
gen als BruttogriBe ausgewiesen, d.h., die im Rahmen der Beihilfe geleisteten
Erstattungen werden hier nicht gegengerechnet. Bei allen anderen Haushaltsty-
pen werden dagegen nur solche Ausgaben fiic drztliche Leistungen beriicksich-
tigt, die nicht im Rahmen der Krankenversicherung abgegolien werden. Des-
halb ist es auch nicht weiter verwunderlich, daB sich bei den in der EVS aufge-
listeten Dienstleistungen fiir die Gesundheilspflege groBe Diskrepanzen zwi-
schen den Haushalts-Sozialtypen aoftun.

Betrachtet sei z.B. der Haushaltstyp “Ehepaar, 2 Kinder”. Im Duschschnitt
iiber alle Einkommensklassen ist den Beamtenhaushalten ihre Gesundheit
scheinbar wertvoller als allen anderen Haushalts-Sozialtypen, wenn man den
Ergebnissen der EVS unbesehen Glauben schenkt. Sie geben danach 6,2 vH ih-
rer gesamien Konsumansgaben fiir Diensteistungen fiir die Gesundheitspflege
aus, wihrend die Selbstindigenhaushalte 1.4 vH, die Angeslellienhaushalte
0.8 vH und die Arbeiterhanshalte gar nur 0,4 vH dafiir ausgeben [Statistisches
Bundesamt, b}. Diese Unterschiede verschwinden allerdings, wenn man auf der
Ausgabenseite die Versicherungsbeitriige (vor allem die der Nicht-Beamten-
haushalte) und auf der Einnahmenseite die Beihilfen (der Beamtenhaushalie)
beriicksichtigt, um die “wahren” Ausgaben fiir Gesundheitsdienstleistungen zu
erfassen [Buler, 1985]. Beamtenhaushalte weisen somit im Vergleich zu ande-

darauf, daB dort dic FamiliengréBe nicht beriicksichtigt wurde. Dies filhrt generell zn
einer Unterschitzung der Ausgabenelastizitiit der Dienstleismngsnachfrage [vgl. Ab-
schniu C.I11.2).
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ren Haushalts-Sozialtypen auch keine relative Priiferenz fiir Gesundheitsausga-
ben auf, -

Um zuo aunssagefiihigen Ergebnissen im Hinblick auf die soziale Stellung des
Haushaltsvorstands zo kommen, soll im folgenden deshalb versucht werden,
zumindest die angesprochenen Ursachen fiir die Divergenzen — das Einkom-
mensgefille, die Unterschiede im Kinderreichtum und die Gesundheitsausga-
ben — durch die Wahl einer Stichprobe zu beseitigen, bei der diese moglichen
Determinanten des Ausgabenverhaltens konstant gehalten werden. Dazu wur-
den avs Datensatz 11.3 (Anhang TI) fiir die Haushaltstypen “Ehepaar ohre Kin-
der”, “Ehepaar, 1 Kind” und “Ebepaar, 2 Kinder” drei getrennte Stichproben
mit jeweils 15 Beobachtungen konstruiert. Diese enthalten jeweils 5 Beobach-
tungen fiir die Sozialtypen Angestellten-, Arbeiter- und Beamtenbaushalte, und
zwar fiir identische Einkommensklassen, Dabei werden die Gesundhestsausga-
ben weder im Aggregat Dienstleistungen noch bei den Gesamtausgaben fiir den
privaten Verbrauch beriicksichtigt.

Aufgrund des drastisch reduzierten Stichprobenumfangs kann nun aber die
Ausgabenelastizitdt nicht mehr fiir jeden Haushaltstyp nach Sozialtypen ge-
trennt berechnet werden. Bet einem Stichprobenumfang von 15 Beobachiungen
pro Haunshaltstyp wiirde sich ndmlich die Anzahl der Freiheitsgrade aof 9 redu-
zieren, wenn man dic Ausgabenelastizitiit fiir Angestellten-, Arbeiter- und Be-
amtenhaushalte wie bisher mit Hilfe von Dummy-Variablen schitzen wollte.
Hier wurde deshaib ein F-Test durchgefiihrt um zu entscheiden, ob die Struktur
der Dienstleistungsansgaben von der sozialen Stellung des Haushaltsvorstands
beeinfluBt wird.

Technisch gesehen kann mit diesem Test gepriift werden, ob fir eine aus
zwei Beobachtungsgruppen zusammengesetzie Stichprobe die Annahme stabi-
ler Koeffizienten der Schiuzgleichung (kein Swukwrbrach) zutrifft. Bezogen
auf die hier interessierende Fragestellung wird also getestet, ob sich Niveau und
Elastizitdt der Dienstleistungsausgaben zwischen Haushalten mit unterschiedti-
cher sozialer Stellung des Haushaltsvorstands in statistisch signifikanter Weise
voneinander vnterscheiden. Den Testwert erhdlt man dabei als [Maddala,
19771:

(RRSS - URSS)/(k+1)

39] F
[C.39] URSS [ (1, + ny — 2k —2)

mit RRSS restringierte Summe der quadrierten Residuen

URSS = unrestringierte Summe der quadrierten Residuen
k = Anzahl der Regressoren
n,n, = jeweilige Anzahl der Beobachtungen in den Beob-

achtungsgruppen.
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Um den F-Wert zu bestimmen, wurden jeweils 3 OLS-Regressionen der
Form

[C40] w, = a,+B(pc)+u, mit u = Stirierm

geschiitzt (Gleichung [C.33]). Dabei umfaBt die erste Regression die gesamte
Stichprobe (n, + n,). Die bei dieser Schiitzung ermittelie Summe der quadrier-
ten Residuen entspricht der RRSS. Die zweite und die dritte Regression umfas-
sen jeweils die Beobachtungen-filr die beiden Beobachtungsgruppen (n, bzw,
n,), deren Sturukuergleichheit getestet werden soll. Die bei diesen beiden Schit-
zungen ermittelte Summe der quadrierten Residuen wird addiert und entspricht
dann der URRS. Wenn der berechnete F-Wert {iber dem kritischen Wert der
F-Verteilung liegt, muB8 die Nullhypothese der Strukiurgleichheit abgelehnt
werden, d.h., die betrachteten Sozialtypen weisen dann statistisch signifikante
Unterschicde bei den Dienstleistungsansgaben (Niveau und Elastizitit) awf.
Wenn der berechnete F-Wert unterhalb des kritischen Niveaus liegt, kann die
Nullhypothese der Strukturgleichheit dagegen nicht abgelehnt werden.

Der F-Test kann in diesem Zusammenhang nur dann angewendet werden,
wenn dic Anmahme homoskedastischer Residuen der Schitzgleichung erfiillt
ist. Da das wahre Signifikanzniveau bei heteroskedastischen Stértermen tmmer
hoher liegt als bei homoskedastischen [Toyoda, 1974), miiBte der kritische
F-Wert in einem solchen Fall niedriger angesetzt werden als der Went, der filr
das vorgegebene Signifikanzniveau in der F-Verteilung ausgewiesen wird. Falls
Heteroskedastizitiit vorliegt, besteht also die Gefahr, daB die Hypothese der
Strukiurgleichheit filschlicherweise nichi verworfen wird, Ob die dem F-Test
zugnundeliegende Nullhypothese homoskedastischer Residuen tatsichlich abge-
lehnt werden muB, wird hier im folgenden wiederom anhand des Breusch-
Pagan Tests iberpriift. '

Die Ergebnisse der F-Tests und des Breusch-Pagan-Tests fiir die drei Haus-
haltstypen sind in Tabelle 12 zusammengefaft dargestellt. Im einzelnen wurde
dabei so vorgegangen, daB zurichst Angestelltenhaushalte der Gruppe der Ar-
beiter- und Beamtenhaushaite gegeniibergestellt wurden, dann Arbeiterhauns-
halte der Gruppe der Angestellten- und Beamtenhaushalte and schlieBlich Be-
amtenhaushalte der Gruppe der Angestellien- und Arbeiterhaushalte. Die Be-
rechnungen ergaben:

— Beim Haushaltstyp “Ehepaar ohne Kinder” weisen alle Sozialtypen die
gleiche Struktur der Dienstleistungsansgaben auf. Das bisherige Ergeb-
nis einer sehr ausgabenelastischen Dienstleistungsnachfrage dieses
Haushaltstyps (mit erwerbstitigem Haushaltsvorstand) hat also weiterhin
Bestand,
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Tabelle 12 — Dienstleistungsausgaben und soziale Stellang des Haushaltsvor-

stands® — Ergebnisse fiir den F-Test?

Anzahl der F-Wert Breusch-
Haushalistyp Beobach- | Angestelite | Arbeiter vs. | Beamte vs, | Pagan-
tungen vs. Arbeiter | Angestellte | Angestellte | Testwert
und Beamte | und Beamte | und Arbeiter
Ehepaar ohne .
Kinder 15 0,191 1,328 3,184 0,035%
Ehepaar, '
1 Kind 15 4,619+ 2,383 1.052* 0,175*
Ehepaar,
2 Kinder 15 5273+ 0,859 11,669* 0,680+

*Statistisch signifikant bei einer Irrtumswahrscheinlichkeit von 5 vH bzw. homoske-
dastische Residuen bei einer Imumswahrscheinlichkeit von 10 vH. — 30hne Ge-
sundheitsausgaben; jeweils 1 Beobachtung fiir Angestellten-, Arbeiter- und Beamten-
haushalte fiir 5 identische Einkommensklassen, — PKritischer F-Wert: F1=398
(5 vH); kritischer Chi?-Wert (1 Freiheitsgrad) = 2,71 (10 vH).

Quelle: Datensatz 11.3, vgl. Anhang II; cigene Berechnungén.

— Beim Haushaltstyp “Ehepaar mit Kindern” gibt es zwischen den Sozial-
typen ausgeprigie Unterschiede bei den Dienstleistungsausgaben. Er-
staunlich ist vor allem, daB zwar die Beamtenhaunshalte von der Gruppe
der Arbeiter- und Angestelltenhaushalte abweichen, nicht aber die Ar-
beiterhaushalte von der Gruppe der Angestellten- und Beamtenhaushal-
te. Genau dies wire ndmlich zu erwarten gewesen, weil die Arbeiter-
und die Beamtcnhaushalte nach den Ergebnissen von Tabelle 11 sowoch]
beim Niveau als auch bei der Elastizitiit der Dienstleistungsausgaben am
weitesten auseinanderliegen. Insofern paBt auch die statistisch signifi-
kante Abweichung der Angestelltenhaushalte nicht zum bisherigen em-
pirischen Befund, '

Insgesamt betrachtet stellt sich deshalb die Frage, ob sich anhand der modi-
fizierten Stichprobe die Schitzungen fiir das Ausgabenniveaun und fiir die Aus-
gabenelastizititen im Vergleich zu den Ergebnissen in Tabelle 11 veréindem
wiirden, Da fiir jeden Haushaltstyp aber nur 15 Beobachtungen zur Verfiigung
stechen, mufl zunéichst eine groBere Stichprobe konstruiert werden, um wieder-
um mit Hilfe von Dummy-Variablen Schiitzungen fiir die verschiedenen Sozial-
typen vomehmen zu kdnnen. Hier wurde so verfahren, dafl zunichst mit Hilfe
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eines weiteren F-Tests gepriift wurde, ob sich die Ausgabensiruktur des Haus-
haltstyps “Ehepaar, 1 Kind” von der Ausgabenstruktur des Haushalistyps
“Ehepaar, 2 Kinder” unterscheidet, Nach dem in Tabelle 13 dokumentierten
Ergebnis ist das nicht der Fall. Deshatb werden im folgenden die beiden ge-
nannten Haushaltstypen zum Haushaltstyp “Ehepaar mit Kindern” zusammen-
gefalt,'was den Umfang der Stichprobe verdoppelt und damit eine ausreichen-
de Anzahl von Freiheitsgraden garantiert,

Tabelle 13 — Dienstleistungsansgaben und Kinderzahl* — Ergebnisse fir den

F-TestP
Strukturtest Anzahl der F-Wert Breusch-Pagan-
Beobachtungen Testwert
Ehepaar, 1 Kind
V5. 30 0,35 0,665+
Ehepaar, 2 Kinder

*Homoskedastische Residuen bei einer Imtumswahrscheinlichkeit von 10 vH. —
A0hne Gesundheitsausgaben; jeweils 1 Beobachtung fiir Angestellten-, Arbeiter- und
Beamtenhaushalie fiir 5 identische Einkommensklassen (firr zwei Haushaltstypen).
— BKritischer F-Wert: F, 26= 3,37 (5 vH)Y; kritischer Chi®-Wert {1 Preiheitsgrad) =
2,71 (10 vH).

Quelle: Datensatz I1.3, vgl. Anhang II; cigene Berechnungen,

Anhand dieser modifizierten Stichprobe wurde nun nochmals tiberpriift, ob
die soziale Stellung des Haushaltsvorstands Unterschiede in der Ausgabenstruk-
tur fiir Dienstleistangen im statistischen Sinn erkiiren kann. Diese Schiitzungen
lieferten zwei bemerkenswerte Ergebnisse (Tabelle 14). Zum einen zeigt sich,
dal Beamtenbaushalte nur ¢inen vergleichsweise geringen Anteil ihrer Kon-
sumausgaben fiir Dienstleistungen verwenden. Thre recht hohe Ausgabenelasti-
zitiit paBt so gesehen auch sehr gut ins Bild der bisherigen Untersuchungsergeb-
nisse. Zum anderen bestétigt sich auch hier, daB Arbeiterbaushalte eine Ausga-
benelastizitit anfweisen, die im statistischen Sinn nicht verschieden von Eins
ist. Dieser Befund muB um so mehr iiberraschen, als ihr durchschnittlicher Aus-
gabenanteil unter dem durchschnittlichen Ausgabenanteil der Angestelltenhaus-
halee liegt, deren Ausgabenelastizitit wiederum deutlich iiber Eins liegt.

Damit bleibt festzuhalten, daf die Dienstleistungsnachfrage des Haushalts-
typs “Ehepaar” mit einer Ausnahme durchweg ausgabenelastisch zu reagieren
scheint — unabhiingig davon, ob Kinder vorhanden sind, aber nur, sclange es
sich nicht um Rentnerehepaare bzw. um Ehepaare mit nichterwerbstitigem



74

Tabelle 14 — Avsgabenelastizititen fiir Dienstleistungen nach  sozialer
Stellung des Haushaltsvorstands fiir eine modifiziente Stich-
probe®

. g -Wert Ausga- Ausgabcnclastizim!
Sozialtyp benanteil

oLs | wis | ous | wis | OH) | oLs | wLs

Angestellie 0,103* 0,106 241 161 3692 1,179 1,205
Arbeiter 0,037 -0,030 -133 -082 3579 089 0916
Beamte 0,201* 0205* 4,86 2,09 3469 1472 1,503

Schiitzgleichung R? F-Wert Anzahlder | Breysch-Pagan-Testwert
Beobachtungen
OLS 0,79 22,66 30 4,716%
WLS 0,99 157922 30 8,291~

*Sratistisch signifikant bei einer Irmumswahrscheinlichkeit von 5 vH bzw. homoske-
dastische Residuen bei einer Inumswahrscheinlichkeit von 10 vH. — #Qhne Ge-
sundheitsausgaben; nur Ehepaare mit 1 Kind und mit 2 Kindem, davon jeweils 1 Be-
obachtung fiir 5 identische Finkommensklassen. — bAuBer fiir Arbeitcrhaushalte
Koeffizienten des Steigungs-Dummys.

Quelle: Datensatz 1i.3, vgl. Anhang II; eigene Berechnungen.

Haushaltsvorstand handelt. Die Ausnahme sind die Arbeiterhanshalte mit Kin-
dern, deren Ansgabenelastizitit eher unter Eins zn liegen scheint, Wenn die
Hypothese zuweffen sollie, daf die Fravenerwerbstitigkeit eine wesentliche
Determinante der Dienstleistungsausgaben ist, dann miite man iiberpriifen, ob
sich Angestellten- und Beamtenhaushalie mit Kindern dadurch von den Arbei-
terhaushalten mit Kindern unterscheiden, daB sic einen hoheren Anteil von
Doppelverdienern aufweisen — immer vorausgesetzt, alle anderen Determinan-
ten des Ausgabenverhaltens kénnten bei einer solchen Analyse konstant gehal-
ten werden, Diese Hypothese kann aber anhand der vorliegenden Statistiken fiir
die Bundesrepublik Deutschiand nicht direkt getestet werden,

6. Fazit

Insgesamt betrachtet hat die Querschnittsanalyse gezeigt, dal neben den Ge-
samtausgaben verschiedene soziodemographische Faktoren wie etwa das Alter
des Haushaltsvorstands, die Haushalisgrie, die Kinderzahl pro Haushalt oder
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die soziale Stellung des Haushaltsvorstands die Diensteistungsnachfrage beein-
flussen. Diese Faktoren miissen bei der Zeitreihenanalyse also kontrolliert wer-
den, wenn man unverzerrte Ergebnisse echalten will.

Insbesondere ist deutlich geworden, daB sich die Dienstleistungsnachfrage
der Haushalistypen “Rentner”, “Sozialhilfeempfinger”, “Angestelite” und
“Arbeiier” offenkundig unterscheidet. Gerade diese Haushaltstypen werden
aber vom Statistischen Bundesamt fiir die Aufbereitung von Zeitreihendaten
aggregiert: Der sogenannte Haushaltstyp 1 enthiilt Rentner und Sozialhilfeemp-
fanger, der sogenannte Haushaltstyp 2 enthdlt Arbeiter und Angesietlie, Die
Querschnittsergebnisse liefern deshalb erste Hinweise daranf, die Zeitreihener-
gebnisse fiir diese beiden Haushaltstypen besonders kritisch zu betrachten. Fiir
die Haushalistypen “Angestellte” und “Beamte” konnten dagegen aufgrund der
Querschnittsergebnisse keine unterschiedliche Dienstleistungsnachfrage ermit-
telt werden, so daB fiir di¢ Zeiweihenanalyse des sogenannten Haushaltstyps 3
— Angestellte und Beamte — zumindest keine zusétzlichen Probleme zu er-
warten sind.

Fiir den Haushaltstyp “Ehepaar mit Kindern” erbrachte die Querschnittsana-
lyse ein relativ robustes Ergebnis. Danach ist die Dienstleistungsnachfrage die-
ses Haushaltstyps ausgabenelastisch, so wie es die Nachfragehypothese des
Strukturwandels postuliert. Dieser Querschnittshefund steht allerdings unter ei-
nem Vorbehalt. Ob er Bestand hat, wenn man auch opportunititskosten-
relevante Variablen wie etwa die relativen Frauenverdienste, die die Erwerbsti-
tigkeit der Frau und damit auch die Dienstleistungsnachfrage des Haushalts be-
einflussen, in di¢ Analyse einbezieht, kann bezweifelt werden. Somit besteht
der begriindete Verdacht, dalb die Ausgabenelastizitit fiir den Haushalistyp
“Ehepaar mit Kindem” bei der Querschnittsanalyse iberschitzt wurde. Nicht
zuletzt diese Hypothese soll im niichsten Abschnitt mit Hilfe der Zeitreihen-
analyse — zumindest ansatzweise — iiberpriift werden.
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IV. Preis- und Ausgabenelastizititen der Dienstleistungs-
nachfrage: Zeitreihenergebnisse

1. Kointegration: Ein neues Konzept in der Zeitreihenanalyse

a. Modellierung der Dynamik, Fehlerkorrektur-
modelle und Kointegration

Viele empirische Nachfrageanalysen anhand von Zeitreihen haben gezeigt, daB
die aus der Nachfragetheorie abgeleiteten Restriktionen der Homogenitit und
der Symmetrie in der Regel die Konfrontation mit den Daten nicht bestehen.57
Wenn man einmal davon absicht, dieses Ergebnis als eine Falsifikation der
Nachfragethecrie zu betrachten, verbleiben zwei Moglichkeiten der Interpreta-
tion: Entweder liegen den Analysen fehlerhafte Daten zugrunde, oder die
Schitzungen beruhen auf einem fehlspezifizierten Modell. Gegen die erste In-
terpretation spricht, da} die empirische Ablehnung der Homogenitiits- und der
Symmetrierestriktion regelmiBig unabhiingig davon auftritt, welche Aggrega-
tionsebene, welche Zeindume und welche Linder in die Analyse einbezogen
werden. Somit deutet vieles darauf hin, daff das iiblicherweise bei empirischen
Analysen benutzte statische Nachfragemodell aufgrund der fehlenden Model-
lierung verztigerter Anpassungsvorginge zu restriktiv ist und deshalb an der
Realitit scheitert.

Hinweise auf die Relevanz der Modellierung der Dynamik liefert der Be-
fund, daB Schatzungen mit dem statischen Nachfragemodell, die die Homoge-
nithtsbedingung als Restriktion enthalten, im Gegensatz zo unrestringierten
Schatzungen durchweg autokorrelierte Residuen aufweisen.’® Der Informa-
tionsgehalt der Daten wird mit diesem einfachen Modell, wenn es im Sinne der
Theori¢ restringiert wird, also offenbar nicht vollstindig ausgeschopft. Die em-
pirische Ablehnung der Homogenitits- und der Symmetrierestriktion kénnte so-
mit von einer Fehlspezifikation der dynamischen Anpassungsprozesse hervor-
gerufen werden, denn bei Schitzungen mit antokorrelierten Residuen werden
die Standardfehler unterschitzt und die Restriktionen deshalb mdglicherweise
zu Unrecht verworfen,

Aus theoretischer Sicht befriedigendere empirische Ergebnisse als mit dem
statischen Modell wurden mittlerweile mit flexibleren dynamischen Schitzan-

57 Fiir einen Uberblick vgl. beispielsweise Barten [1977] sowie Deaton und Muellbauer
{1980b]. .

58 Deaton, Muellbaner [1980a]; Anderson, Blundell [1982]; Bewley, Elliott [1989].
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sitzen erzielt.5? Danach fiihrt eine explizite Modellierung dynamischer Anpas-
sungsprozesse in vielen Fillen dazu, daf der Gegensatz zwischen dem empiri-
schen Befund und der theoretischen Vorhersage des Nachfrageverhaltens ver-
schwindet, die Homogenitits- und die Symmetricbedingung also nicht linger
im Widerspruch zu den Daten stehen. Diesen neueren Studien zufolge miissen
das stafische, das autoregressive sowie das “distributed lag”-Modell, die alle
durch entsprechende Parameterrestriktionen als Vereinfachungen eines allge-
meinen linearen dynamischen Modells dargestellt werden kénnen, jeweils fiir
sich genommen verworfen werden, eben weil sie die vorhandene Dynamik gar
nicht oder nur teilweise abbilden. Deshalb darf eine empirisch begriindete Ab-
lehnung der allgemeinen Restriktionen der Nachfragetheorie, die mit solchen
im Grunde fehispezifizierten Modellen ermittelt wird, noch nicht als eine Falsi-
fikation der Nachfragetheorie interpretiert werden. Von daher bietet es sich an,
die Analyse grundsitzlich mit einer moglichst flexiblen Modellstrukiur zu be-
ginnen und dann sukzessive zu fiberpriifen, welche Parameterkonstellationen
die Konfrontation mit den Daten bestehen und welche nicht. Bei dieser Vorge-
hensweise hiitte man somit die Mdglichkeit, altemative Modellvarianten zu te-
sten, bevor diesen Varianten dann in einem zweiten Schritt die aligemeinen Re-
striktionen der Nachfragetheorie auferlegt werden.

Allerdings gibt es derzeit keine ausgearbeitete Theorie, aus der handhabbare
Restriktionen fiir die Modellierung der dynamischen Stuktur abzuleiten wiren,
die somit ¢ine rein empirische Frage bleiben muB. Die in den letzten Jahren
entwickelie Kointegrationstheorie kann aber als ein Versuch betrachiet werden,
eine Briicke zwischen der klassischen Okonometrie und der reinen Zeitreihen-
analyse zu schlagen,

Wihrend beim Ansatz, der klassischen Okonomeirie die theoretische Fundie-
‘rung im Vordergrund steht, werden bei der reinen Zeitreihenanalyse zunichst
die statistischen Eigenschaften von Zeitreihen mdglichst gut beschrieben und
daran anschlieend cine so gefundene Parameterstruktur im Sinne der dkono-
mischen Theorie interpretiert.

Vor der Entwicklung der Kointegrationstheorie, also praktisch bis zum Ende
der siebziger Jahre, wurden in der Zeireihenanalyse Schitzungen von Model-
len in ersten Differenzen priferiert, weil man hoffte, so das “spurious regres-
sion”-Problem [Granger, Newbold, 1974] zu vermeiden. Mit der Differenzen-
bildung sollte verhindert werden, daB trendbehaftete Variable gegeneinander
regressiert werden, denn das kiassische Instrumentarium der Regressionsanaly-
se (F- und 1-Test, R?) kann in der Regel nur avf stationiise Variable angewendet
werden, Wenn beispielsweise zwei Niveauvariable, die von unabhingigen

3% Vgl. dazu beispielsweise Anderson und Blundell [1982], Bewley und Elliot {1989],
Veall und Zimmenmann [1986] sowie Zietz und Weichert [1988].
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trendbehafteten “random walks” erzeugt werden, gegeneinander regressiernt
werden, dann kann man filschlicherweise (spurious) ein hohes R2 erhalten, das
nur daranf zuriickzufiihren ist, daB man ansicHe des (wahren) stochastischen
Trends in der Varianz in diesem Fall implizit einen deterministischen Trend im
Mittelwert modellien. Eben dies sollte durch die Schiitzung in ersten Differen-
zen vemmieden werden. Zor Verdeutlichung sei der Zusammenhang fiir den
Zwei-Variablen-Fall erijutert [vgl. zum folgenden Riidel, 1989]).

Wenn es eine Skonomische Theorie gibt, die eine lincare Abhéingigkeit der
Variablen y von der Variablen x in der Periode ¢ postuliert, dann lantet der zn
schiitzende Zusammenhang zwischen diesen Variablen

[C41} y, = a+bx +u, mit u, = Storerm,.
Dann muB aber auch gelten, daiy

[C42) v = a+bx_ +u._,.

Durch Subtraktion erhiilt man

[C43) Ay, = bAx +Au,.

Dicse Transformation 146t den zu schiitzenden Parameter b unberiihrt, so daB
-¢s aus theoretischer Sicht keinen Unterschied zwischén einer Schiizung in Ni-
veaugroflen (Gleichung [C.41]} und ciner in Differenzen (Gleichung [C.43])
geben sollie. Tatsichlich weichen die Parameterschitzungen fiir Niveau- und
Differenzenmodelle in der Regel aber sehr weit voneinander ab. Der Grund da-
fiir liegt in der impliziten Modellierung des Storprozesses. Ist der Stdrterm im
Niveaumodell weiBes Rauschen, so weist er nach der Transformation im Diffe-
renzenmodell eine hobe negative Autokorrelation auf; ist der Stbrterm dagegen
im Differenzenmodell weiles Rauschen, so mop8 er im Niveaumodell ein “ran-
dom walk™ sein (spurious regression). Deshalb kann nicht willkiiriich zwischen
verschiedenen Spezifikationen gewiihlt werden, ohne die Implikationen fiir den
Strterm und damit fiir die Unverzerrtheit und die Effizienz der Schiitzung zu
beachten.

Einerseits steht man bei der Zeitreihenanalyse also vor dem Problem, daf
Schitzungen in Niveaugrdfen moglichesweise zu “spurious” Ergebnissen fiih-
ren, andererseits gehen bei Schitzungen in Differenzenform aber alle Informa-
tionen iiber langfristige Zusammenhiinge zwischen den betrachteten Variablen
verloren. Wenn Zeitreihenvariable generell als integrierte Prozesse modelliert
werden koénnen und zusammen “trenden”, d.h., wenn die verschiedenen inte-
grierten Prozesse einen gemeinsamen stochastischen Trend besitzen, dann miis-
sen Modelle in Differenzenform unvollstiandig spezifiziert sein, da bei diesem
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Ansatz die gemeinsame Bewegung der Zeitreihen — ibre langfnsnge Gleich-
gewichtsbezichung — eliminiert wird.

Die Erkenntnis dieser Problematik fihrte gegen Ende der siebziger Jahre zur
raschen Popularisierung eines alternativen Schilzansaizes, des sogenannten
Fehlerkorrekturmodells (esror correction model — ECM), das erstmals in den
Arbeitert von Phillips [1957) und Sargan [1964] vorgestellt wurde.50 Ein
Fehlerkorrekturmodell kann als eine spezielle Parametrisierung eines
allgemeinen linearen dynamischen Modells der Form

[C44] y = Ea,-y,_,&i Bix,_;+e -mit ¢ = Stirterm
i=1 i=0

geschrieben werden [Hendry et al., 1984].
Mit der Restriktion51

C45) S +3f =1
i=1 =0

erhiilt man beispiclsweise das sogenannte erweiterte Fehlerkorrekturmaodell fiir
m=n =1 [Wickens, Breusch, 1988] als

[Ca6] Ay, = Boax -{1- a)()’.-—l - 91,_.)'*'8; s

wobei fiir den Langfristparameter gilt:

can o = Db
-«

Dabei beschreibt der erste Term des Fehlerkorrekturmodells [C.46) die dy-
namische Anpassung. Der zweite Term ist der sogenannte Fehlerkorrekturterm,
der den langfristigen Zusammenhang zwischen den Variablen y, und x, beinhal-
et

In dieser allgemeinen Form ist das Fehlerkorrekturmodell zuniichst als
atheoretisch zu betrachten, Mit Hilfe theoretischer Vorgaben, wie sie bei Nach-
frageanalysen beispiclsweise in Form der Homogenitits- und der Symmetriere-
striktion gegeben sind, oder mit Hilfe von Restriktionen, wie sie beispielsweise
aufgrund von Querschnittsergebnissen eingefiihet werden kfnnen, lassen sich

60 Fiir einen historischen Uberblick zur Enwicklung der Fehlerkonrekturmeodelle vgl.
Alogoskoufis und Smith [1990].
61 Als grundlegende Studie fiir eine solche Parametrisierung gilt Davidson et al.

{Sl963'88]] Dort wird a]lerdmgs der Langfristparameter @ gleich Eins gesetzt [ibid.,
1
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aber die aus konomischer Sicht interessanien Parametrisierungen des Fehler-
korrekturmodells bestimmen. Dabei ist zu beachien, da bei einer solchen Pa-
rametrisierung unter Umstinden auch nichtlineare Restriktionen auftreien kon-
nen, was bisher bei der empirischen Analyse hiufig iibersechen worden ist
[Alogoskoufis, Smith, 1990].

Formal dhnelt das Fehlerkorrekturmodell dem Differenzenmodell, zusitzlich
beriicksichtigt es aber Niveauvinformationen in Form eines zusétzlichen Regres-
sors. Die besondere Eigenschaft des Fehlerkorrekturmodells besteht -darin, da
es eine von der 8konomischen Theorie postulierte Gleichgewichisbeziehung in
einem hypothetischen statischen Gleichgewicht reproduzieren kann. Dabei wird
Jjedoch nicht vorausgesetzt, daB dieses Gleichgewicht zu jedem Zeitpunkr reali-
siert ist. Somit kann die Gleichgewichisbeziehung ohne die Restriktion model-
liert werden, daB sie gerade in der jeweiligen Periodenabgrenzung des betrach-
teten Datensatzes erfillt ist. Anders als bei Schiitzungen mit Differenzenmodel-
len gehen beim Fehlerkorrekturmodell Informationen Gber langfristige Bezie-
hungen zwischen den Variablen nicht mehr verloren, und gleichzeitig ist das
Fehlerkorrekmrmodell so flexibel, daf auch verzdgerte Anpassungsvorginge
modelliert werden knnen.

Besonders wichtig ist, daB sich das “spunous regression”-Phiinomen bei die-
sem Ansatz vermeiden l4Bt, wenn die betrachteten Variablen cine bestimmte
statistische Eigenschaft — die Kointegration — aufweisen. Die Entwicklung
dieses Konzepts [Granger, 1981; Engle, Granger, 19873 kann somit im Grunde
als Folge der rasch zunechmenden Popularitit der Fehlerkorrektuimodelle in der
empirischen Analyse betrachtet werden, Nach Granger [1986] kénnen kointe-
grierte Variable immer auch als Fehlerkorrekturmodell dargestellt werden; und
das Fehlerkorrekturmodell kann als ein aus der ékonomischen Theorie hergelei-
tetes dynamisches Gkonometrisches Modell aufgefat werden, bei dem explizit
zwischen Lang- und Kurzfristparametemn unterschieden werden kann. In die-
sem Sinne kann man die Kointegrationstheorie auch als einen Versuch interpre-
tieren, ¢ine Annftherung zwischen den theoretisch fundierten klassischen Gko-
nometrischen Verfahren und der rein empirisch orientierten Zeitreithenanalyse
zu ermoglichen,

b. Das Konzept der Kointegrationsanalyse$?

Bei dem aus der reinen Zeitreihenanalyse stammenden Konzept der Kointe-
gration wird nicht zwischen exogenen und endogeren Variablen unterschieden.

62 Fiir zusammenfassende Darstellungen vgl. Granger [1986], Hendry [1986], Engle
und Granger [1987], Riidel [1989], Campbell und Perron [1991], Hansen [1991]
sowie Liitkepohl [1991].
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Ausgangspunki der folgenden Uberiegungen sei aber, daB die &konomische
Theorie ein Modell liefert, das filr eine eindeutige Aufteilung in exogene (x,,)
und endogene (y,,) Variable sorgt, so da bei dem im folgenden betrachteten
Zwei-Variablen-Fall y, = f (x,) gilt. Diese Annahme fiihrt zu einer wesentlichen
Vereinfachung der Analyse, und sie diirfte insbesondere im Rahmen der Nach-
frageanalyse, in der ein umfassender theoretischer Rahmen zur Verfiigung
steht, unstrittig sein.

Bevor das eigentliche Instrumentarium der Kointegrationsanalyse angewen-

- det wesden kann, miissen vorab die statistischen Eigenschaften der beteiligten
Zeitreihen iiberpriift werden. So muf getestet werden, ob eine Variable als sta-
tiondr oder als integriert betrachtet werden kann. Dies ist deshalb von entschei-
dender Bedeutung, weil nur integrierte Variable, und zwar nur solche mit
identischem Integrationsgrad, iiberhaupt kointegriert sein konnen.

Eine Zeitreihe x; wird als integriest vom Grade d bezeichnet, wenn sie nach
d-facher Differenzenbildung M  ist. Man schreibt x~I(d ) filr integrierte
und x~I(0} fir stationsire Variable. Eine stationire Variable weist einen im
Zeitablauf konstanten Mittelwert und eine konstante Varianz auf, wihrend die
Varianz einer integrierten Variablen im Zeitabiauf gegen unendlich strebt und
ihr Mittelwent nicht konstant ist. Es ist also nicht zu erwarten, dafl eine inte-
grierte Variable jemals wieder cinen Wert annimmt, den sie zu einem gegebe-
nen Zeitpunkt innehatte. Zu beobachten ist aber, daff viele (integrierte) Zeitrei-
hen einem gemeinsamen Trend zu folgen scheinen. Die Kointegrationstheorie
besagt nun, da zwischen integrierten Variablen eine stabile Gleichgewichtsbe-
zichung bestehen kann, wenn diese Variablen denselben Integrationsgrad auf-
weisen. Eben dies mufl vor der Analyse der aus Skonomischer Sicht in der Re-
gel interessierenden Gleichgewichisbezichung festgestellt werden. Allerdings
ist ein identischer Integrationsgrad von zwei Variablen lediglich eine notwen-
dige, aber noch keine hinreichende Bedingung dafiir, daf tatstichlich ¢ine Koin-
tegrationshezichung zwischen diesen Variablen besteht,

Mit dem Konzept der Kointegration kann unter anderem erkliirt werden,
weshalb Parameterschiitzungen aus Modellen in Niveauform gegeniiber solchen
in Differenzenform hiufig schr weit auseinanderfallen. Diese Ansiitze reprisen-
tieren méglicherweise zum einen die langfristigen (Niveaumodell) und zum
anderen die kurzfristigen (Differenzenmodell) Aspekte eines aligemeinen Mo-
dells. Sie sind deshalb nicht als konkurrierende, sondern als komplementiire
Erkldrungen zu verstehen. Eben dies soll bei-den in jiingster Zeit entwickelten
Fehlerkorrekturmodellen beriicksichtigt werden,

Ebenso liefert die Kointegrationstheorie ¢ine Erklarung dafiir, weshalb bei
manchen empirischen Analysen “falsche” Vorzeichen, guantitativ unplausible
Koeffizienten oder insignifikante Ergebnisse auftreten kdnnen, Dies ist nimlich
immer dann mdéglich, wenn Variable mit nicht zveinander passenden Integra-
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tionsgraden in einem Ansatz vereint wurden. So kann die Erklimng einer
1(0)-Variablen durch eine i(1)-Variable nicht sinnvoll sein, denn der einzige
theoretisch plausible Schitzwert einer solchen Regression ist gleich Null
[Granger, 1986]; und ein “spurious regression”-Ergebnis witt dann auf, wenn
zwei Variable gegeneinander regressiert werden, die zwar vom selben Grad in-
tegriert, aber nicht kointegriert sind, aiso unabhiingige stochastische Trends
aufweisen. Das mdglicherweise hohe R? einer solchen Regression folgt aus
dem hier filschlicherweise implizit modellierten deterministischen Trend. An-
dere typische Schitzprobleme der Zeitreihenanalyse, wie etwa autokorrelierte
Residuen, Multikollinearitit und der Haavelmo-Bias, kénnen vor dem Hinter-
grund der Kointegrationstheorie ebenfalls neu interpretiert werden.

Regressionsschitzungen mit I(1}-Variablen weisen beispiclsweise mit hoher
Wahrscheiniichkeit antokorrelierte Residuen auf. Eine einfache Autokorrelati-
onsbereinigung mit Hiife des Cochrane-Orcuti-Verfahrens, die eine “onit root”
in den Residuen awvsschiieBt, wiirde zu einem “entirely spurious modei” fiihren
[Hendry, 1986], wenn das Residuum tatsichlich nichtstationir ist. Mit anderen
Worten: Dieses Verfahren legt den Residuen in einem soichen Fall nicht vor-
handene Restriktionen auf und fiihrt somit zu inkonsistenten Schitzergebnissen,
Und selbst wenn alle Variablen eines Modells stationiir (I{0)) sind, die Residu-
en aber Autokorrelation aufweisen, ist eine mechanische Autokorrelationsbe-
reinigung nicht angezeigt, weil sie die zugrundeliegenden dynamischen Prozes-
se ignoriert. Dies kann zumindest in kieinen Stichproben starken Einflufl auf
die Schitzergebnisse haben, wie einige der oben erwiihnten neueren Studien
zeigen.

Ein Muitikollinearitfitsproblem mag dann auftreten, wenn ein Modell koin-
tegnierte I(1)-Variable als Erklirende enthiiit, denn aufgrund der Korrelations-
beziehungen sind hier sehr niedrige t-Werte zu erwarten. Nimmt man jetzt eine
der kointegrierten Variablen aufgrund ihires geringen t-Wertes aus der Schiitz-
gieichung heraus, indem man ihren Parameterwert auf Null setzi, so verbessert
sich zwar die statistische Signifikanz der verbleibenden geschitzten Koeffizien-
ten. Ein soicher Signifikanzgewinn wird allerdings teuer bezahlt, weil man
fiischlicherweise eine Variable aus dem Modell genommen hat, der tatséichlich
ein Erkidrongsbeitrag zukommi. Dies mul zu einer verzermten Koeffizienten-
schitzung fithren. Bei der Multikollinearittit handelt s sich um ein rein statisti-
sches Problem, das nicht aof Kosten der 8konomischen Theorie — etwa durch
das Weglassen einer relevanten Variable — geléist werden darf; im hier be-
trachteten Zusammmenhang ist es aus siatistischer Sicht dadurch [§sbar, daB die
kointegrierien Variablen im entsprechenden Fehlerkorrekturmodell in eine Li-
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nearkombination transformiert werden, um so das AusmaB der Interkorreiation
zu reduzieren®3 [Hendry, 1986).

Umgekehrt kann eine Linearkombination von zwei Variablen entgegen einer
theoretisch begriindeten Vermutung moglicherweise auch deshalb nicht I{0)
sein, weil eine dritte Variable nicht beriicksichtigt wurde. In diesem Fall wire
keine statische Kointegrationsbezichung definierbar, wiihrend der Einschluf
dieser Variablen, der ein hohes Ausmafl von Multikollinearitiit verursachen
diirfte, einen signifikanten Koeffizienten fiir die Linearkombination der kointe-
grierten Variablen im eatsprechenden ECM produzieren wird. Falls also zwi-
schen bestimmten Variablen, fiir die eine langfristig stabile Beziehung vermu-
tet werden kann, keine Kointegrationsbeziehung gefunden wird, sollten zusitz-
liche Variable in die Kointegrationsregression aufgenommen werden [Granger,
1586], sofern man dies theoretisch begriinden kann.

Mit Hilfe der Kointegrationstheorie kann man anch begriinden, weshalb die
geschiitzten Koeffizienten einer Regression mit nichtstationiren Variablen in-
terpeetationsfihig sind. Nach dem Theorem von Stock [1987] fiir die Super-
Konsistenz des OLS-Schiitzers ist dies genav dann der Fall, wenn alle nichtsta-
tiondren Variablen dieser Schiitzgleichung einen einheitlichen Integrationsgrad
aufweisen und keine Untergruppe der exogenen Variablen kointegriert ist
[Hendry, 1986]. Dabei darf die Schiitzgleichung neben den exogenen I(1)- auch
exogene 1(0)-Variable enthalten, deren Parameterschiitzungen asymptotisch un-
abhingig von denen der integrierten Variablen sind [vgl. dazu auch Stock und
Watson, 1988b]. Stocks Theorem besagt, daB OLS selbst dann ein konsistenter
Schitzer von Kointegrationsvektoren ist, wenn der Stdrteem in der statischen
Kointegrationsregression autokorreliert oder nicht unabhéngig von den Regres-
soren ist. Der Grund dafiir ist, daB eine OLS-Schétzung der Parameter kointe-
grierter Zeitreihen schneller gegen ihren wahren Wert konvergiert, als das bei
einer Schitzung stationfirer Zeitreihen der Falt ist. Mit anderen. Worten, bei ¢i-
ner OLS-Regression mit nichtstationdren Zeitreihen kann man selbst dann eine
unverzerrte Schiitzung der Langfristparameter erhalten, wenn die mdglicher-
weise vorhandene Dynamik bei der Schéitzung vollstindig ignoriert wird.

63 Vgl. dazu auch das sehr anschauliche Beispiel in Rao und Miller {1971): Man versu-
che den Herzschlag herzkranker Patienten mit der Linge des rechten und der Linge
des linken Beins statistisch zu erkliren. Wenn man das Multikollineari-
tits-"problem” hier durch das Weglassen einer der beiden Variablen 16st, erhilt man
eine Fehlspezifikation, da der Herzschlag tatsiichlich eine Funktion der Differenz der
Linge des rechten und des linken Beins ist. Ob nun das Modelt in Niveaus, also mit
der Linge des rechten und des linken Beins als Erklirenden, oder in Differenzen, al-
so mit der Differenz der Beinlingen als Erklirender, formuliert wird, spiclt keine
Rolle: Beide Ansiitze liefern identische Koeffizientenschitzungen. Die Differenzen-
schiitzung hiitte allerdings den Vorteil einer statistisch eindeutigen Parameteridenti-
fikation.



Demnach kann OLS auch bei simultanen Gleichungen angewendet werden,
wenn nur die endogens und die exogene bezichungsweise die endogene und
mehrere exogene Variable kointegriert sind, Obwohl der OLS-Schiiizer in die-
sen Fillen einen “small-sample-bias” aufweist, liefert er konsistente Ergebnisse
[Stock, Watson, 1988b]. Sind diese Bedingengen fiir die Kointegrationsregres-
sion — alle integrierten Variablen weisen denselben Integrationsgrad auf, die
endogene und die exogenen Variablen sind kointegriert, innerhalb der integrier-
ten exogenen Variablen existiert keine Kointegrationsheziehung — nicht er-
fullt, dann gilt weiterhin das Argument von Haavelmo [1943), dafl der
OLS-Schitzer bei simultanen Gleichungen inkonsistente Ergebnisse liefert.

Die wichtigste Botschaft des neuen Konzepts der Kointegrationsanaiyse lau-
tet, daB die stochastischen Eigenschaften der Zeitreihen vor dem Beginn der ei-
gentlichen Regressionsanalyse sorgfiltig Gberpriift werden sollten [Hansen,
1988]. Dazu dienen die im folgenden im einzelnen vorgestellten Integrations-
tests. Die Interpretation und der Aufbau von Regressionsschitzungen hingen
beispiclsweise ganz entscheidend davon ab, ob die betrachteten Zeitreihen als
integrierte Prozesse modelliert werden und wie sie sich hinsichtlich ihrer de-
terministischen Komponenten unterscheiden.5* Mit anderen Worten: Es kommt
zundchst darauf an, sich ein méglichst umfassendes Bild der stochastischen und
der deterministischen Eigenschaften der betrachteten Variablen zn machen,

Zu beachten ist dabei, dafl Integrationstests letzilich nur geringe Power ge-
geniiber engen Altemativen besitzen, denn s soll ja zwischen Koeffizienten
diskriminiert werden, die in der Nihe von oder genau bei Eins liegen. Es kann
durchaus vorkommen, daB man die Priithypothese fiir eine Irrtamswahrschein-
lichkeit von 5 vH zu akzeptieren und fiir eine von 10 vH zu verwerfen hat, oder
daft man bei gleicher Imumswahrscheinlichkeit mit den verschiedenen Verfah-
ren zu unterschiedlichen Ergebnissen gelangt. Ein Konfidenzintervall fiir die
Nullhypothese der “uait root” umfaft bei einem begrenzten Stichprobenumfang
immer Punkie fiir die alternative Hypothese, denn die Nullhypothese gilt ja nur
fiir den Fall, dag der Autoregressionsparameter genau den Wert Eins annimmt
[Stock, 1990]. Deshalb wird man eine gegebene trendbehaftete Zeiwreihe in der
Regel mit einem differenzenstationdiren Modell ebenso beschreiben kdnnen wie
mit einem alternativen Modell mit einem deterministischen Trend. Somit kiin-
nen Theorien, die die Giiltigkeit der “unit root”-Hypothese erfordem, letztlich
nicht mit Hilfe von Imegrationstests iiberpriift werden [Cochrane, 1991], da die

64 vgl. dazu Stock und Watson [1988b], die mit Hilfe kiinstlich erzeugter Daten veran-
schaulichen, welche Fehlspezifikationen resultieren kénnen, wenn man die stochasti-
schen Eigenschafien der zu analysierenden Zeitreihen nicht beachtet.
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Nicht-Ablehnung der “unit root”-Hypothese nicht zweifelsfrei ausschlieft, dafl
dem datenerzeugenden ProzeB ein deterministischer Trend zugrundeliegt.

Dies spielt fiir die Kointegrationsanalyse allerdings keine Rolle, denn hier
ziblt allein, wie eine Zeitreihe fiir cine gegebene Zahl von Beobachtungen aus-
sieht. Wenn man beispielsweise wahre trendstationdire Prozesse fiir eine gege-
bene Siichprobe als differenzenstationsire Prozesse modellieren kann, wenn also
die Nullhypothese der Integration fiir solche Zeitreihen aufgrmd der Tester-
gebnisse nicht abgelehnt werden kann, dann verhalten sich diese Zeitreihen in
bezug anf Skonometrische SchiuBfolgeringen so, als ob sie von einem diffe-
renzenstationdren ProzeB erzeugt worden wiren- [Stock, 1990], was wiederum
Voraussetzung fiir eine Kointegrationsregression ist.

Dabei muf} beachtet werder [Phillips, Ouliaris, 1990}, daB die Hypothese der
Kointegration nicht direkt getestet werden kann, Als Nullhypothese fungiert
vielmehr die Annshme der Nicht-Kointegration, A priori gibt es keinen Grund
fir diese Nullhypothese, Sie folgt allein aus dem Umstand, daB die alternative
Hypothese der Kointegration nicht parametrisiert werden kann, da sie fiir Werte
des Autoregressionsparameters von 0 < f§ < 1 gilt, wihrend die Hypothese der
Nicht-Kointegration, also der “unit root” in den Residuen, fir 8 =1 gilt und
somit getestet werden kann. Deshalb wird man Ergebnisse, die auf Nicht-Koin-
tegration hindeuten, nicht unbedingt als Falsifikation der Hypothese der Koin-
tegration akzeptieren wollen, zumindest so lange nicht, wie alternative Hypo-
thesen fiir den Autoregressionsparameter wie etwa 8 = 0,95 oder 0,9 ebenfalls
empirisch nicht widerlegt werden kénnen. Wie die Uberlegungen zo den Inte-
grationstests gezeigt haben, diirfte dies in der Regel der Fall sein, Somit besteht
bei Keintegrationtests die Gefahr, die Nullhypothese der Nicht-Kointegration
zu akzeptieren, obwohl sie falsch ist, eben weil diese Verfahren nicht hinrei-
chend zwischen engen Alternativen diskriminieren konnen {(sogenanntes “low
power”-Problem). Hinzu kommt, daB kritische Werte fiir Kointegrationstests
bislang lediglich fiir einige ausgewihlte Stichprobengréfien und fiir eine kleine
Anzahl von Regressoren verdffentlicht worden sind. Bei der praktischen An-
wendung kann man deshalb meistens nur mit groben Niherungswerten arbei-
ten. Nicht zuletzt deshalb sollte bei der Interpretation der Ergebnisse von Koin-
tegrationstests eine gewisse Zuriickhaltung geiibt werden. Dariiber hinaus ist
auch zu bedenken, daff Kointegrationstests selbst Vortests sind. Dies mag aus
schiitztheoretischer Sicht fragwiirdig erscheinen [Lovell, 1983), denn iiber die
Eigenschaften von “pre-test estémators” existieren in der Literatur keine gesi-
cherten Erkenntnisse. Ob dieser Einwand aber praktische Bedeutung hat, ist

65 Vgl. dazu auch die empirischen Ergebnisse in Christiano und Eichenbaum [1990] so-
wie in Haldrup und Hylleberg [1989] filr eine Analyse des Integrationsgrads des
Bruttosozialprodukts der Vereinigien Staaten.
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¢bensowenig bekannt. Deshalb schlagen beispielsweise Campbell und Perron
[1991] vor, dieses Problem so lange zu ignorieren, bis gegenteilige empirische
Evidenz produziert wird.

Als eigentlich neue Erkenntnis der Kointegrationstheorie bleibt aber festzu-
halten, daB bet hinreichend groBen Stichproben die langfristige Bezichung zwi-
schen integrierten Zeitreihen im Grunde losgeldst von der Dynamik analysiert
werden kann. Die Kointegrationstheorie liefert somit einen wichtigen Beitrag
zur Praktikabilitiit der empirischen Analyse. Wenn man einmal vom Einfluf
der Stichprobengrifie als Erkldrungsfaktor absieht, scheint insbesondere die
Anfilligkeit der empirischen Ergebnisse von Nachfrageanalysen fiir aiternative
ModeHierungen dynamischer Anpassungsprozesse dieser Aussage enlgegenzu-
stehen: Deshalb soll im folgenden Abschnitt untersucht werden, wic man aus
Sicht der Kointegrationstheorie erkliren kann, dall beispielsweise Anderson
und Blundell [1982] lediglich mit dem denkbar allgemeinsten Nachfragemodetl
theoretisch plausibe Ergebnisse erzielen konnten, nicht aber mit darin enthalte-
nen einfacheren Spezifikationen.

c. Modellspezifikation und Kointegrations-
theorie :

Damit das eingangs beschriebene allgemeine Modell (Gleichung (C.44]) als
AIDS-Nachfragegieichung geschrieben werden kann, miissen auf der rechien
Seite zusiitzliche exogene Variablen eingefithrt werden. Dabei handelt es sich
um die logarithmierten Preisindizes (p;} der Giltergruppen (i ) sowie um den
Logarithmus der Realausgaben (fpcr); e, reprisentiert einen Stdrterm mit dem
Erwartungswert Null und einer konstanten Varianz. Die endogene Variable ist
im AIDS der Ausgabenanteil des Gutes i an den Gesamtausgaben fiir den priva-
ten Verbrauch, Die AIDS-Version von Gleichung {C.44] fiir ein ausgewihltes
Gut lautet somit fir m=n=1:

[CA8] w, = c+awyy + Biytpen + Bgytpeny + 2 Y0 Pie
: j
+X Vi Piu-y + &
mit ¢ = Regressionskonstante.

Dieses Modell enthiilt “genestete” einfachere Varianten, Fiir die Restriktion
m =1, n =0 erhilt man avws Gleichung [C.44] das “partial adjustment”-Modell
in der AIDS-Version als

[CA9]  wy = c+awgy + Bitper, + VP4 + &
1
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und fiir m =n =0 erhiflt man aus Gleichung {C.44] die statische AIDS-Nach-
fragefunktion (Gleichung [C.6]) als

[C50)  wy = ¢+ futpen + S ¥ypy +
J

Anderson und Blundell [1982) benuizen fiir ihre Schitzungen verschiedener
Modellvarianten ebenfalls das AIDS, aber nicht die Gleichungen [C.48-C.50],
sondemn die enisprechenden Fehlerkorrekturmodelle.88 Die Schitzung eines
Fehlerkomekturmodells wird damit begriindet, daB man ¢s hier in der Regel mit
stationfiren Variablen zu ton hat und somit di¢ klassische Regressionsanalyse
angewendet werden kann. Dazu ist anzumerken, daB der Anderson-Blundell-
Ansatz vor der Kointegrationstheorie entwickelt wurde und von daher hier
keine Tests auf Integration und Kointegration durchgefithrt wurden, Die mit
diesem Ansatz erzielten Ergebnisse fiir ein System von Faktornachfragefunk-
tionen zeigen, wie instabil die Schiitzungen fiir die Langfristbeziehungen in
Abh#ngigkeit von der Modellierung der Dynamik sind. Deshalb wird eine un-
vollstindige Modellierung der Dynamik wie beispielsweise in den Modellen -
[C.49] und [C.50] dort als die eigentliche Ursache fiir die regelm#fige Ableh-
aung der Homogenitiits- und der Symmetriebedingung bei empirischen Nach-
frageanalysen angesehen. Anders gewendet; Bei autokorrelierien Residuen sind
empirische Tests der Restriktionen der Nachfragetheorie nicht sinnvoll anzu-
wenden.

Diese Hypothese wird in einer Arbeit von Bewley und Elliott [1989] bests-
tigt. Sie schlagen ein “quasi-differenced””-Modell vor, d.h., in ¢inem zu schit-
zenden System simultaner Gleichungen nur diejenigen Gleichungen in ein Feh-
lerkomrektwrmodell zu iiberfihren, die nichtstationdre Variablen eathalten, die
anderen Gleichungen aber in Niveauform zu belassen, Mit diesemn Ansatz
erzielen sie insofern gute Ergebnisse, als sich die meisten Koeffizienten als sta-
tistisch signifikant erweisen und robust sind in bezug auf die Restriktion der
Homogenitit. Insgesamt betrachtet weichen ihre FErgebnisse flir das
“quasi-differenced”-Modell, etwa fiir Preiselastizititen, sehr stark von denen
fiir das statische Modell ab. Dagegen sollie es aus Sicht der Kointegrationstheo-°
rie fiir die Schéitzung der Langfristparameter eigentlich unerheblich sein, wie
die Dynamik im Fehlerkorrekturmodell im einzelnen spezifiziert wird. Zu be-

% Firm=n=1 (Gicichung [C.44]} lantet die Anderson-Blundell-Schiitzgleichung fiir
den Zwei-Variablen-Fali beispielsweise

Ay, = ajdx—ayy_+a,x,_,+e,

was mit @, = f,, @, = (1-¢) und @, = @(1-0) dem Fehlerkorrekturmodetl
[C.46] emtspricht. )
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denken ist aber, daB es sich dabei um eine asymptotische Theorie handelt, die
nur fiir grofie Stichproben giiltig ist.

Um diesen scheinbaren Widerspruch aufzukliren, muB man sich vergegen-
wiirtigen, dafl die abhingige Variable im AIDS ein Ausgabenanieil ist. Nicht
alle Ausgabenanieile der jeweils betrachteten Giitergruppen werden aber unbe-
dingt einen ausgepriigien Trend avfweisen, Wenn die endogene Variable statio-
nir ist, dann sind Schiitzansitze wie die Gleichungen [C.48-C.50] aus Sicht der
Kointegrationstheorie nur unter der Bedingung sinnvoll, dal die exogenen Va-
riabten ebenfalls stationdr sind, Dies ist filr Preisindizes bzw. fiir Realausgaben
a priorl wenig wahrscheinlich. Solche Schitzansétze wiren deshalb nur dann
plausibel, wenn alle Parameterwerte auf der rechten Seite auf Null gesetzt wer-
den bzw. sich als statistisch nichi verschieden von Null erweisen wiirden. Die
Schitzung eines entsprechenden Fehlerkomrekewrmodells bietet keinen Ausweg
aus dem Dilemsna, da in diesem Fall eine differenzierte stationéire Variabic auf
die differenzierten exogenen Variablen regressiert werden wiirde, was zu ver-
zerrten Schiitzungen der Langfristparameter fithren muB. Denkbar wére in ei-
nem solchen Fall aber auch, dal die exogenen Variablen selbst eine Linear-
kombination bilden, die zu stationdren Residuen fithri, also kointegriert sind.
Dies hitte ebenfalls Konsequenzen fiir die Spezifikation der Schiizgleichung
bzw. fiir die Interpretation der geschitzien Parameterwerte,

So gesehen erscheint die Instabilitit der Ergebnisse von empirischen Nach-
frageanalysen mit dem AIDS nicht mehr unbedingt als Gegensawz zur Kointe-
grationstheorie: Der Befund, dall altemative Modellierungen der Dynamik zu
unterschiedlichen Schiitzungen der Langfristparameter fithren, kann als ¢in
Hinweis auf eine im Sinne der Kointegrationstheorie fehlspezifizierte Glei-
chung interpretiert werden. Der Verzicht auf die Modellierung der Dynamik
bleibt ira Sinne der Kointegrationsthecrie nur dann ohne entscheidende Folgen
fiir die Schiitzung der Langfristparameter, wenn die endogene Variable demsel-
ben stochastischen Trend folgt wie die exogenen Variabien. Genau dies scheint
fiir Ausgabenanteile auf der einen und fiir Preise und Realausgaben anf der an-
deren Scite aber nicht gencrell der Fall zu sein, Hinzu kommt, daB die ibli-
cherweise zur Verfiigung stechenden Stichproben wohl zu klein sind, um eine
vollsténdige Vemachlissigung der dynamischen Modellierung rechifertigen zu
konnen, was um so schwerer wiegen muB, je weniger ausgeprigt der Trendver-
lauf der betrachteten Zeitreihen ist. Deshalb erscheint es angebrachi, die sto-
chastischen Eigenschaften der Zeitreihen griindlich zus analysieren, bevor ein
dynamisches Nachfragemodell geschitzt wird. Fiir die Schitzung seibst werden
derzeit in der Literatur zwei alternative Ansitze diskutiert, dic vor dem Hinter-
grond der Kointegrationstheorie entwickelt warden: Das Engle-Granger-Ver-
fahren und das Wickens-Breusch-Verfahren.
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d. Alternative Schédtzverfahren fiir dynamische
Modelle

(1) Das Engle-Granger-Verfahren

Der Engle-Granger-Ansatz [Engle, Granger, 1987] ist ein zweistufiges Schiitz-
verfahren. In einem ersten Schritt wird die langfristige Beziehung zwischen den
Variablen ermittelt. Diese Niveavinformation in Form der Residuen z, wird
beim zweiten Schritt, der Schittzung des Fehlerkorrekturmodells, beriicksich-
tigt. Die Schiitzgleichung fiir die erste Stufe lautet:

(C51] y = c¢+Ox,+z mit z, = Sidrterm.

Sie sotlte eine Konstante ¢ enthalten, damit die Residuen z~I(0) auf den
Mittelwert Null restringiert werden [Granger, 1986). Hat man nun anhand die-
ser Schiitzung ein kointegriertes System gefunden,$’ so kann dies auch als ein
ECM dargestellt werden, das sowohl Veriinderungen (Differenzen) von Varia-
blen als auch Niveauvariable enthilt, die alle stationir sind;

[C'SZ] Ayl = ﬁOAx: - (l_a)()ﬁ—l il exf—l) + ¢

= ﬁo Ax‘. - (l-a)zt_l + er .

Die Residuen z, | miissen stationdr sein, da sonst keine Kointegrationsbe-
zichung defimiert werden kann; wenn diese existiert, dann miissen aber auch die
ersten Differenzen der endogenen und der exogenen Variablen stationdr sein,
weil dies eine konstituierende Eigenschaft von I(1)-Variablen ist. Da somit alle
Variablen des Fehlerkorrekturmodells stationér sind, kann hier die klassische
Regressionsanalyse angewendet werden.

Die grundlegende Voraussetzung fiir die Schiitzung der zweiten Swfe des
Engle-Granger-Verfahrens ist, daB die erste Stufe zu stationdren Residuen ge-
fiihrt hat. Diese zweistufige Vorgechensweise hat den Vorteil, daB man (bei Ein-
Gleichungs-Modellen) ausschlieBlich OLS-Schitzungen bendtigt; dabei werden
die langfristigen und die kurzfristigen Parameter separat geschitzt. Weniger
giinstig ist, dal man mit dem Engle-Granger-Verfahren nur dann eine kon-
sistente Schitzung des Langfristparameters erhiilt, wenn das Theorem von
Stock [1987] tiber die Konvergenzeigenschaften des OLS-Schiitzers fiir die be-
trachiete Stichprobe auch angewendet werden kann. Ob das aunch fiir relativ
kleine Stichproben zurifft, ist nicht bekannt. Hinzu kommt, daB man iiber die
statistische Signifikanz des in der ersten Stufe geschiitzten Langfristparameters,
der hiufig im Mittelpunkt der 6konemischen Analyse steht, keine Aussage ma-

67 Vgl. zu den verschiedenen Testverfahren auf Kointegration Abschnitt C.IV.3.
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chen kann, wenn die Schitzgleichung autokorrelierte Residuen aufweist 58 Ge-
nau dies ist aber bei einer Regression mit I{1}-Variablen zu erwarten, Deshalb
sind einstufige Schitzverfahren, wie etwa das Wickens-Breusch-Verfahren, un-
ter methodischen Gesichtspunkten dem zweistufigen Engle-Granger-Verfahren
vorzuziehen.

(2) Das Wickens-Breusch-Verfahren

Haufig sind differenzenstationiire Variable, wie sie flir das Engle-Granger-Ver-
fahren benotigt werden, aufgrund der geringen Trennschirfe der in der Litera-
tur vorgeschlagenen Tests nicht von trendstasionéiren Variablen zu unierschei-
den. Wickens und Breusch [1988] beschreiben ¢inen alternativen Ansatz zur
Schiitzung von Gleichung [C.44], mit dem man auch dann noch konsistente
Langfristparameter erhilt, wenn die betrachieten Zeitreihen trendstationsr sind
und das geschitzte Modell in dynamischer Hinsicht als fehlspezifiziert gelten
muB. Die inwitiv einleuchtende Begriindung dafiir ist, daB die stochastischen
Schwankungen der Variablen keinen Beitrag zu ihrem langfristigen Zusam-
menhang liefern; dieser wird vielmehr von ihren Trends dominiert — wobei je-
de trendbehafiete Zeitreihe alternativ als integrierter ProzeB oder als unter Um-
stinden komplexer deterministischer ProzeB modelliert werden kann.

Angenommen, das allgemeine Modell fiir m = n =1 (Gleichung [C.44]) be-
schreibe die korrekte Bezichung zwischen der endogenen und der (den) exoge-
nen Variablen:

(C53a] y, = oy +Byx, +PAx_ +e.

Diese Bezichung 148t sich zum einen darstelien als Fehlerkormrekturmodell
(Gleichung [C.52]}, zum anderen als Bewley-Transformation:

[C53b] y, = tTAy +Ox, + AAx, +

mit © = (B + B)/(1- )
T = —-af(l-o)
A= -Bil-0)
= ¢/(1-B).

68 Um diese Nachteile des Engle-Granger-Verfahrens zu iiberwinden, ist vorgeschlagen .

worden, eine dritte Stufe einzufithren, bei der mit Hilfe des in der zweiten Stufe er-

~ mittelten Storterms ein Korrekturfaktor geschiitzt werden kann, der Signifikanzaus-

sagen iiber die in der ersten Stufe geschiiizten Langfristparameter zulidfit, Vgl. dazu
Cuthberison et al. [1992].
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Da y, nach Gleichung [C.53a] mit ¢, korreliert ist, mufi Gleichung [C.53b]
aufgrund der daraus emtstchenden Korrelation von Ay, mit z, mit der
IV-Methode geschiizt werden. Dabei knnte man y, , als Instrument fiir Ay, be-
nutzen [Hansen, 1991], denn zwischen y, , und u, besteht keine kontemporire
Korrelation. Rein konzeptionell gesehen gibt es somit keine spezifischen Vor-
teile des Engle-Granger-Verfahrens, denn aligemeine Formulierungen eines au-
toregressiven Prozesses mit “distributed lag” erfassen die Dynamik in gleicher
Weise wie ein Fehlerkorrekturmodell, ohne die Niveanzusammenhénge zu ver-
nachliissigen. Beide Ansiitze liefemn fiir hinreichend groBe Stichproben identi-
sche Koeffizientenschétzungen. In der einstufigen Wickens-Breusch-Formulie-
rung werden der Langfristmultiplikator (€) und der durchschnittliche Lag 7
aber, anders als beim Engle-Granger-Ansatz, simultan geschiitzt. Dies diirfte
inshesondere fiir die Analyse kleiner Datensiitze ein Vorteil sein, da hier nicht
gewiihrleistet ist, daB die Langfristparameter asympiotisch unabhiingig von den
Kurzfristparametern geschiitzt werden kdnnen. Dem steht bei diesem Verfahren
ein gewisser Informationsverlust gegeniiber, der aus der zu verwendenden
IV-Methode resultiert.

[} SchluBfolgerungen fiir die empirische
Analyse

Welchem der beiden Verfahren bei der empirischen Analyse der Vorzug gege-
ben werden sollie, ist a priori nicht zu entscheiden. Die grundlegende Idee des
Engle-Granger-Verfahrens ist, nur stationdre Variable zu analysieren, Deshalb
wird in der ersten Stufe der Langfristmultiplikator © separat geschéitzt, und
diese Restriktion wird in das Fehlerkorrekturmodell, die Schiitzung der zweiten
Stufe, Gibernemmen. Das Engle-Granger-Verfahren beginnt somit, basierend
auf der Kointegrationstheorie, mit einer Schitzung eines statischen Modells.
Dies kdnnte sich allerdings als verfehlt herausstellen, da nicht bekannt ist, cb
das Theorem von Stock [1987] iiber die Super-Konsistenz des OLS-Schiitzers
auch fiir relativ kleine Stichproben gilt, wie sie in der Regel vorliegen. Das
aber heifit, da dic Voraussetzungen fiir eine konsistente Schitzung der Lang-
fristparameter in der ersten Stufe des Engle-Granger-Verfahrens moglicherwei-
se nicht gegeben sind.

Demgegeniiber beginnt das einstufige Wickens-Breusch-Verfahren mit einer
Schiitzung eines allgemeinen dynamischen Modells. Ob sich dieser Ansatz in
der Praxis auch fiir refativ kleine Stichproben aufgrund der unter Umstiinden
recht grofien Anzahl der zu schijtzenden Parameter immer umsetzen 146t, mufl
allerdings eine offene Frage bleiben. Der Vorieil dieses Verfahrens liegt darin,
daB es aufgrund der expliziten Modellierung der Dynamik — im Gegensalz zur
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ersten Stufe des Engle-Granger- Verfahrens — die grundsitzliche Mdéglichkeit
der simultanen Parameteridentifikation bictet. So gesehen ktnnen unterschied-
liche Schitzergebnisse fiir die Langfristparameter bei alternativen dynamischen
Modellierungen avch nicht mehr besonders iiberraschen, insbesondere nicht fiir
kleine Stichproben. Damit stellt sich die Frage nach der angemessenen Vorge-
hensweise bei der empirischen Analyse.

Zunichst werden die stochastischen und die deterministischen Eigenschafien
der Zeitreiben untersucht. Dazi konnen, der jeweiligen Fragesteilung entspre-
chend, verschiedene Integrationstests benutzt werden, die in der Literatur vor-
geschlagen worden sind. In der Regel diirfte man bei Integrationstests zu dem
Ergebnis gelangen, daB die “unit root”-Hypothese filir die meisten Zeitreihen
nicht abgelehnt werden kann, Dieser Befund schlieBt nicht aus, daf die betrach-
teten Zeitreihen tatsachlich von einem trendstationéiren ProzeB erzeugt werden;
fiir das weitere Skonometrische Vorgehen spielt dies aber keine entscheidende
Rolle, Wichtig ist vor allem, daB die betreffenden Zeiweihen iiberhaupt wend-
behaftet sind, anderenfalls sind keine langfristig stabilen Bezichungen schiitz-
bar.
In einem zweiten Schritt kann anschlieBend gepriifc werden, ob es sich bei
der aus der Skonomischen Theorie abgeleiteten Nachfragegleichung — etwa in
der Formulierung des AIDS -— um eine Kointegrationsbeziehung handelt. Dies
kann wiederum mic Hiife verschiedener Kointegrationstests geschehen. Die hier
verwendeten “residual based unit root”-Tests basieren auf der ersten Stufe des
Engle-Granger-Verfahrens; sie liefern somit gleichzeitig eine Schitzung des
statischen Modells. Falls keine Kointegrationsbezichung gefunden wird, miifite
man weiter nach theoretisch oder empirisch fundierten alternativen Formulie-
rungen suchen. Dabei ist in diesem Zusammenhang an verschiedene Restriktio-
nen der Schitzgleichung zu denken, so ¢twa anhand der Homogenititsbedin-
gung oder mittels vorgegebener Preis- und Ausgabenelastizititen (Abschnitt
C.IL.2).

Nach einem erfolgreichen Kointegrationstest kiinnen die Ergebnisse fiir das
statische Nachfragemodell (Gleichung [C.501) mit denen fiir altemative dyna-
mische Nachfragemodelle verglichen werden, wie etwa Gleichung [C.48] oder
[C.49]. Damit kann man iiberpriifen, welche Bedeutung der Modellierang der
Dynamik im Hinblick auf die Robustheit der geschiizien Langfristparameter
zukommt, deren Identifikation ja der eigentliche Gegenstand der empirischen
Analyse ist.
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2. Integrationstests

a. Zwei Testfamilien: Dickey-Fuoller und
Schmidt-Phillips

Die derzeit in der Literatur dominierenden Testverfahren basieren auf einem
Ansatz von Dickey und Fuller [1979], der mittierweile eine Reihe von Ergin-
zungen und Erweiterungen erfahren hat. Bei diesem Ansatz steht die Vorstel-
lung im Mittelpunkt, da sich Zeitreihen grundsiitzlich als autoregressive Pro-
zesse abbilden lassen, rendbehaftete Zeitreiben (Zeitreihen mit nicht konstan-
tem Mittelwert) demnach in der Regel als integrierte Prozesse modelliert wer-
den koOnnen. Bei dieser Testphilosophie steht die Modellierung der stochasti-
schen Eigenschaften der Zeitreihen im Vordergrund. Welches Testverfahren
aus dieser reichen Testfamilie nun im einzelnen benutzt wird, hings zunfichst
einmat davon ab, ob die betrachtete Zeitreihe mit einem Modell erster Ordnung
oder mit einem Modell héherer Ordnung beschrieben wesden soll [Futler 1976;
1985]. Dies kann dic Ergebnisse unter Umstanden recht stark becinflussen.

Modelle hoherer Ordnung unterscheiden sich dadurch von Modellen erster
Ordnang, daB sie zusftzlich verztgerte Differenzen (in beliebiger Anzahl) ent-
halten. Derzeit gibt es keinen formalen Test, mit dem eine bestimmte Modell-
annahme zu begriinden wiire. In den Anwendungsbeispielen in der Literatur
wird deshalb stets darauf hingewicsen, da das jeweils untersuchte Modell vor-
ausgesetzt wird. Fiir ein Modell erster Ordnung gilt beispielsweise, daB sich die
Zeitreihe x, darstellen 148¢ als

[C54] x, = oOpx,_ + g oder

[C.55) x, = oOgx_, +c+ e oder

[C56] x, = opx, +tct+al+e

mit ay,a,¢ = Parameter
t = Trendvariable
e, = Stdriecrm.

Fiir ein Modell héherer Ordnung gilt beispiclsweise:

[CST) x = ogxy + Slaax_)+e  oder
. i=1



([C58] x = opx_ + Z(a;Ax,_,-) +c+e oder
i=1

[C59] x, = ayx,, + ):(a,-ax,_‘-) +tet+atte,
i=]

Der Integrationsgrad einer Varablen wird anhand einer Schiiizung von o
ermittelt, Dabei wird mit eingm statistischen Test iiberpriift, ob eine Zeitreihe
eine Nichtstationaritit enthilt ("unit root”-Test), oder anders gewendet, ob der
geschiitzte Koeffizient ¢ statistisch signifikant von Eins verschieden ist. Die
jeweils anzuwendende Schiitzgleichung wird dabei von dem angenommenen
Modell vorgegeben. Da das Modell nicht getestet werden kann, wird es implizit
durch die Wahl des Testverfahrens festgelegt. In der Praxis sollte man deshatb
alternative Testverfahren auf Iniegration anwenden, sclange es keine begriin-
dete Priiferenz fiir ein bestimmtes Modell gibt.

Die tiblicherweise benutzten Dickey-Fulley Schitzgleichungen fir Modelle
erster Ordnung fauten:

[Co0) Ax, = Box,_, +¢

[C6] Ax, = Byx,._, +c+e
[CH2) Ax, = PBox_y+c+at+e.
Die Priifhypothese lautet:
Hofﬁo = 0

Bei B, < 0 gilt, daB x_ nicht I(1) ist. Bei 8, =0 gilt, daB x, mindestens I{1)
sein muf} (x~I(1)), d.h., in diesem Fall mub getestet werden, ob x~I(2) verwor-
fen werden kann. Der Schitzansatz auf I(2) fiir das erste Modell [C.60] lautet
beispielsweise:

[C63] Ax —Ax, = PoAx._ +eg
mit Hozﬁo = O.

Jetzt gilt bei fg <0, daB x~I(1). Kann 8, =0 wiederum nicht verworfen
werden, dann ist x, mindestens I(2) (x~I(2)), so daB in diesem Fall eine weitere
Differenzenbildung und ein erneuter Hypothesentest (auf 1(3)) erfolgen miifiten.
Dieses Verfahren ist so lange fortzusetzen, bis eine Stufe erreicht wird, bei der
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B, = 0 nicht mehr abgelehnt werden kann.5? Fir Modelle mit Konstante [C.61]
sowie fir die Modelle mit Konstante und Trend [C.62] gilt eine analoge Vor-
gehensweise.

Die Signifikanz der Koeffizientenschiitzung kann anhand eines einfachen
t-Tests dberpriift werden. Bei Giiltigkeit der Nullhypothese ist die Variable x,
allerdings integriert, so da8 keine herkdmmliche Verteilung fiir 3, vorliegt. Fir
den Integrationstest kénnen die herk6mmlichen kritischen Werte der t-Vertei-
lung deshalb auch nicht benutzt werden. Die hier relevanten (modifizierten)
kritischen t-Werte fiir die Modelle [C.54—C.56] wurden durch Monte-Carlo-
Simulationen ermittelt und von Fuller [1976, S. 373) sowie von Guilkey und
Schmidt [1989, S. 356] tabelliert.

Inzwischen gibt es eine Vielzahl von Verfahren, mit denen “umit root™-Tests
im Sinne der Dickey-Fuller-Philosophie durchgefiihrt werden konnen. Rein
konzeptionell kann man die Verfahren etwa so ¢inordnen, daB sie alle Varian-
ten des urspriinglichen Dickey-Fuller (DF)-Tests [Dickey, Fuller, 1979] sind.
Verallgemeinerungen dieses Testverfabrens sind in mehrere Richtungen denk-
bar. Naheliegend sind zuniichst Ans#ize fiir Modelle hherer Ordnung, die als
Augmented-Dickey-Fuller (ADF)-Tests [Said, Dickey, 1984] bezeichnet wer-
den. Der ADF-Test ist eine einfache Erweiterung des statischen DF-Tests um
eine Modellierung der verziigerten Anpassung der Variablen, so daB man fiir
die drei Modelle als Schiitzgleichungen erhili:

[C64)  Ax, = Boxy +S(Bax.)+e  oder
[C651 Ax, = Boxy +Z(Bax_)+c+e  oder

[C66) Ax, = Box_ + X (ﬂ,- Ax,_;) +.c+at+e

mit Hy:f5, = 0.

Getestet wird wiederum, ob §§, von Null verschieden ist. Die weitere Vorge-
hensweise entspricht dem Verfahren des DF-Tests. Auch fiir die ADF-Tests,
d.h, fiir Modelle hiherer Ordnung, kénnen die in Fuller [1976, S. 373] bzw. die
in Guilkey und Schmide [1989, S. 356] tabellierten kritischen Werte benutzt
werden. Die Anzahl der Lags in Modellen hherer Ordnung ist eine rein empi-

69 In der Praxis handelt es sich im wesentlichen darum, ob eine IVé.riable als I{0) oder
als I{1) betrachtet werden kann. In der Regel diiefte es also ausreichen, bis auf I(2)
2u testen,



96

rische Frage. Im allgemeinen filhrt man so lange Lags ein, bis die Residuen
“white noise” sind. Die praktische Erfahrung zeigt, da dazu bei Jahresdaten
wohl ein Lag ausreicht. Diese Vorgehensweise kann als Paustregel aber nicht
vollstiindig (iberzeugen.

Statt nun fiir alternative Lagliingen jeweils umfangreiche Tests auf “white
noise” der Residuen durchzufithren, schlagen Campbell und Perron [1991] als
pragmatische Lisung vor, die Tests mit einer relativ hohen Anzahl von Lags zu
beginnen und dann anhand von konventionellen Signifikanzniveaus (t-Test)
sukzessive zu Gberpriifen, welche Laglinge aus empirischer Sicht als
gerechtfertigt erscheint. Das heift, nach dieser Faustregel wird die Anzahl der
Lags in der Schitzgleichung schrittweise so lange verringert, bis sich der letzte
der verblicbenen Lags als statistisch signifikant erwiesen hat.

Weitere Erginzungen des urspriinglichen DF-Tests bilden die Korrekturver-
fahren, die von Phillips [1987] sowie Phillips und Perron [1988] entwickelt
worden sind. Dort wird bericksichtigt, daB die DF-Testprozeduren die An-
nahme enthalten, daf die mit dem jeweiligen Modell beschriebene Sequenz der
Innovaticnen nicht autokorreliert ist und eine konstante gemeinsame Varianz
aufweist, der Stdrterm des Modells also “independent identically distributed”
(1.i.d.) ist. Beim Phillips-Perron-Test werden dagegen auch Stérierme zugelas-
sen, dic diese Eigenschaft nicht aufweisen. Dieser Test ist somit ein verallge-
meinerter DF-Test fiir Fille, in denen diec Annabme eines i.i.d. Stdrterms des
zugrundeliegenden Modells nicht zutriftt,

Dariiber hinaus gibt es Ansétze, mit denen Modelle mit einem variablen Mit-
telwert [Perron, 19901 oder Modelle mit einem variablen deterministischen
Trend [ibid., 1989] auf “unit roots” hin (berpriift werden kinnen. Diese Tesi-
verfahren kénnen wiederum auch fiir allgemeine Fille, d.h. fir Modelle héshe-
rer Ordnung und entsprechend dem Phillips-Perron-Korrekturverfahren?® sowie
fiir eine Kombination von beiden, formuliert werden,

Als Alternative zur Familie der DF-Tests ist der von Schinidt und Phillips
[1991] vorgeschlagene Integrationstest zu betrachten. Dieser Test basiert auf
einer alternativen Parametrisierung, bei der die autoregressive Kemponente ei-
ner Zeitreihe als “moving average” (MA)-Prozel modelliert wird und somit im
Stéreerm enthalten ist. Insofern reflektiert dieser Test eine andere Testphiloso-

70 Auf das Phillips-Perron-Kormrekturverfahren wird hier im Zusammenhang mit den
DF-Tests nicht weiter eingegangen. Es erfordert einen erheblichen Rechenaufwand,
hat aber offensichtlich nur geringe Bedeutung fiir die Robustheit der empirischen Er-
gebnisse, wie etwa die Studien von Perron [19891, Balke [1991] sowie Gundlach und
Sinn [1992] zeigen. Daher erscheint es angebracht, diese Komrekturverfahren ledig-
lich im Znsammenhang mit dem Schmidt-Phillips-Test vorzustellen, wo sie auf-
grund der abweichenden Parametrisierung wesentlich weniger Rechenaufwand erfor-
demn.
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terministischen Eigenschafien der Zeitreihen im Vordergrund.

Hiufig will man mit Integrationstests herausfinden, ob eine Variable als
trendstationdir (TSP) oder als differenzenstationir {(DSP) beschricben werden
kann, Withrend eine TSP-Variable nach einem Schock immer wieder zu ihrem
langfristigen Trend zuriickkehrt, der Effekt des Schocks also iiber die Zeit ab-
gebaut wird, erhalten DSP-Variable durch einen Schock eine daverhafte Ande-
rung. Ein Test der “unit root”-Hypothese (DSP} gegen die Hypothese der
Trendstationaritit mull deshalb-grundsitzlich so beschaffen sein, da er sowohl
unter der Nulthypothese als auch unter der Alternative eine deterministische
Trendkomponente zubift. An diesem Punkt setzt die Kritik von Schmidt und
Phillips [1991] an der Parametrisierung der DF-Tests an,

Der einfachste DF-Test ist offensichtlich fiir einen Hypothesentest DSP vs.
TSP nicht geeignet, da er keine deterministische Komponente zuldBt (Glei-
chung [C.60]). Der DF-Test mit Konstante ist ebenfalls fiir einen solchen Test
nicht geeignet, weil zwar unter der Hypothese einer “unit root” (8, = 0) eine
deterministische Komponente in Form des “drifts” (¢} zugelassen wird, nicht
aber fiir die alternative Hypothese, unter der die Konstante ¢ cinen Mittelwert
reprisentiert (Gleichung [C.61]) {(West, 1987; Schmidt, 1990). Ein solcher Test
wiirde die Ergebnisse deshalb zuungunsten der Hypothese der Trendstationari-
it verzerren. Der DF-Test mit Konstante und mit Trend erlaubt zwar sowohl
fir B,=0 als auch fir B,<0 eine deterministische Trendkomponente
(Gleichung [C.62]), doch tritt dabei eine Inkonsistenz auf [Schmidt, Phillips,
1991]: Bei 8, < O repriisentiert ¢ einen Mittelwert (Niveau) und a einen kLnea-
ren Trend, bei B, =0 (unit root} repriisentiert ¢ dagegen einen linearen und a
einen quadratischen Trend. Somit 148t dieser DF-Test einen linearen Trend fiir
die Priifalternative zu, indem eine Variable in die Schatzgleichung aufgenom-
men wird, die unter der Nullhypothese irrelevant ist. Wie die Simulationsergeb-
nisse ven Schmidt und Phillips [1991] zeigen, verringert diese Inkonsistenz die
Power des DF-Tests in begrenzten Stichproben. Um dies zu vermeiden, schla-
gen sie eine altemative Parametrisierung vor, .die im folgenden Schmidt-
Phillips (SP)-Test genannt wird,

Die grundlegende Idee des SP-Tests besteht darin, das DF-Modell [C.56] so
zu restringieren, dab a = 0 gilt, wenn a, = 1 ist. Auf diese Weise wird vermie-
den, daB dic Konstante bei o < 1 (TSP} einen Niveaueffekt, bei o = 1 (DSFP)
aber ¢inen linearen Trend reprisentiert. Die SP-Parametrisierung lautet:”!

71 Die hier verwendete Notation ist angelehnt an Bhargava [1986], anf dessen Arbeit
sich Schmidt und Phillips [1991] bezichen.
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[C.67] =, Q+& +u,
W, = Ou_;+e.

Wenn man Gleichung [C.67] um eine Periode verzdgert, mit ¢ multipliziert
und die so erhaltene Gleichung von Gleichung [C.67] subtrahiert, erhilt man

(Cc68] x = [Q(-a)+ 5a] +8(1-a)e + ax_, +e,,

was dem DF-Modell [C.56] bzw. der zugehﬁngen Schitzgleichung [C.62]
entspricht, mit:

¢ = [Ql-a)+da]

d(1-a).

a

]

Die DF- und die SP-Parametrisierung anterscheiden sich nur, wenn die be-
trachtete Variable von einem “unit root”-ProzeB erzeugt wird. Lediglich in die-
sem Fall (o= 1) folgt fiir dic SP-Parametrisierung [C.68], daB der Parameter
der Trendvariablen den Wert Null annehmen muB, was in der DF-Parametrisie-
rung nicht gegeben ist. Somit beinhaltet die SP-Parametrisierung den entspre-
chenden DF-Test (Gleichung [C.62]) und schlieft gleichzeitig die Inkonsistenz
diese Ansatzes fiir die “unit root”-Hypothese aus.

Die SP-Schitzgleichung wird iiber die verziigerten Residuen des Modells
[C.67] bestimmt, wobei die Parameter zur Berechnung der Residuen aus dem
Modell in ersten Differenzen ermittelt werden, Fiir & = 1 erhiilt man aus Glei-
chung [C.67):

[C69] Ax, = 8 +e¢,

wobei & bwlimr_nt werden kann als

§ = Ax = (xp —x)/(T-1).

Mit .(_2?, =x, _ & konnen die verzdgerien Residuen somit berechnet werden
als '

[C70) Sy = %y - -6¢-
und die SP-Schiitzgleichung lautet dann:
[C71] Ax, = ¢+ 68, +v,
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mit Hy:¢ = 0 uand v, = Stirerm,

Um die Parallele zwischen der DF-Schitzgleichung [C.62] und der
SP-Schitzgieichung [C.71] aufzuzeigen, sei Gleichung [C.62] unformuliert zu:

[C72] . Ax, = ¢, +pS§_ +2
mit Hy:p = 0  und 2z = Stbrierm,

wobei §,_1 das Residuum einer OLS-Regression von x,_, auf eme Konsianie und
einen Trend sei. Deshalb sind die Gleichungen [C.62] und [C.72] alternative
Darstellungen desselben Zusammenhangs. Der Unterschied zwischen dem
SP-Test und dem DF-Test besteht somit lediglich in der Gestalt der Residuen
S, 1» auf die A x, regressiert wird. §-1 und §,, sind beide verzogerte Residuen
des Modells [C.67] bzw. [C.68], aber die Parameter zur Berechnung von S,
(SP-Test) werden aus dem Modell in ersten Differenzen unter der Annahme
einer “unit root” ermittelt, wihrend die Parameter zur Konstruktion von S, mit
dem Modell in NiveangriBen geschitzt werden.

Eine naheliegende Erweiterung der SP-Parametrisierung besteht nun darin,
auch deterministische Trends hisherer Ordnung zuzufassen:

[C72] «x
W,

2
Z = [:,:,...,r"],

2+ Z86+u
ou_, + €

50 daB man analog zu Gleichung [C.67]:

[C14]) =« = iaj t + u,
j=1
W = CQu., +eg

bzw. in ersten Differenzen fiir =1 (Gleichung [C.69]):

-1 .
(C75] Az = I bt +e
i=0

erhilt.
Nun sei e, das OLS-Residuum von Gleichung [C.75). Mite, = Qund7=2, ...
T erhilt man §,, dann iiber:
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[C76] § = e,
k=1

und die erweiterte SP-Schitzgleichung lautet:

p-1 . ~
[CTN Ax, = T 6,0 +¢5_,+v,
i=t

mit Hy: ¢ = 0,

Die Anwendung des SP-Tests fiir die empirische Analyse erfordert also zu-
néichst eine OLS-Regression entsprechend Gleichung {C.75], eine Aufsum-
mierung der dabei ermittelten Residuen gemi Gleichung [C.76] und schlie3-
lich die OLS-Regression gemaf Gleichung [C.77], mit der die Priifhypothese
H,: ¢ = 0 (unit root) getestet wird. Diese Vorgehensweise beinhaltet auch den
eingangs behandelten Fall, wo lediglich ein linearer Trend beriicksichtigt
wurde (p = 1). Kritische Werte fiir den SP-Test filr Varianten mit bis-zu vier
verschiedenen Trends sind von Schmidt und Phillips [1991, 8. 28-31] tabelliert
worden,

Falls der Storterm der SP-Schiitzgleichung [C.77)] nicht i.id. ist, wird der
Standardfehler fir den Parameterwert ¢ verzerrt. In diesem Fall muB das Phil-
lips-Perron Komrekturverfahren {Phillips, 1987; Phillips, Perron, 1988] benutzt
werden, um konsistente Ergebnisse zu erhalten,

Dazn ermittelt man zunéchst iiber eine OLS-Regression die Residuen z, als:

[C78] 2z = x=c=-ax_ +at.

Damit berechnet man’2

T
(€719 s> = Ty  und
1

T ! T
[C80] (D) = T‘lzlz,2+2T'l Yo, T zz,
i=

k=] t=k+1

mit @; = 1-s/{{+1)

72 Die GroBe des sogenannten “lag truncation parameters” ! hiingt vom Stichprebenum-
fang T ab; sie ist eine rein empirische Frage. Perron [1990] berechnet fiir Stichpro-
ben mit 84 bis 163 Beobachtungen korrigierte -Werte fiir =1, 6, 12, 18, 24. Eine
pragmatische Vorgehensweise bestiinde darin, die Laglinge iiber einen ADF-Test zu
ermitieln, so wie &s Campbell und Perron [1991] vorschlagen,



101

und erhili den Korrektorfaktor K als:
[C81] K = s§/5().

Die anhand des SP-Tests geschiitzten t-Werte fiir den Parameterwert von ¢
{Gleichungen [C.71] und [C.77]) werden durch X dividiert, so daB man die kor-
rigierten t-Werte erhilt als:

[C821 ¢ = 112"

die wiederum mit den kritischen Werten in Schmidt und Phillips [1991] vergli-
chen werden k&innen.

b. Statistische Analyse der Zeitreihen mit
Integrationstests

Grundsitzlich besteht bei trendbehafteten Zeitreihen immer die Maglichkeit,
zwel altemmative Darstellungsweisen des dalenerzeugenden Prozesses zu formu-
lieren: entweder eine Modellierung mit Hilfe eines “unit root”-Prozesses
(variabler Trend) oder eine Modellierung mit Hilfe eines deterministischen
Trends, der nicht notwendig linear zu sein braucht.

Mit den im folgenden durchgefijhrien Integrationstests soll herausgefunden
werden, ob die von der Theorie vorgegebene AIDS-Schiitzgleichung ([C.6]
bzw. [C.50]) Zeitreihen enthiilt, die zueinander “passen”, das heiBi dhnliche
statistische Eigenschafien aufweisen. Diese Information ist wichtig fiir die an-
schliefende Spezifikation der Kointegrationsregression. Falls nimlich die Zeit-
reihen einer vorgesehenen AIDS-Schitzgleichung unterschiedliche determini-
stische bzw. unterschiedliche stochastische Eigenschaften besitzen, so ist dies
bei einem Kointegrationstest zu beriicksichtigen, beispielsweise durch die Auf-
nahme einer Trendvariablen im Fall unterschiedlicher Deterministik oder durch
die Verwendung einer Linearkombination im Fall einer unterschiedlichen Sto-
chastik.

Die hier benutzten Integrationstests wurden danach ausgewihlt, ob die Ana-
lyse der Stochastik oder die der Deterministik im Mittelpunkt steht. Tatsiichlich
lassen sich beide Komponenten mit Hiife der Tests natiirlich nicht mit absoluter
Sicherheit voneinander trennen. Der jeweils verwendete Test seizt ja immer ein
ganz bestimmies Modell des datenerzeugenden Prozesses voraus. Ob es sich
dabei um das “wahre™ Modell handelt, kann man a priori nicht wissen. Deshalb
werden hier verschiedene Integrationstests zur Beschreibung der statistischen
Eigenschafien der Zeitreihen benuz,
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Wenn man sich dafiir entschieden hat, verschiedene Integrationstests dusch-
zufiihren, erscheint es ratsam, vor Beginn der Analyse Kriterien fiir die weitere
Vorgehensweise zu formulieren — anderenfalls lHuft man leicht Gefabr, in der
Fiille der mit denkbaren alternativen Schiitzverfahren erzielten Ergebnisse die
Ubersicht zu verlieren. Hier wird so vorgegangen, daB zunichst untersucht
wird, ob die Zeitreihen, die fiir eine AIDS-Schiitzung benutzt werden sollen,
denselben Integrationsgrad, also gemeinsame stochastische Eigenschaften, auf-
weisen. Da es in diesem ersten Schritt im wesentlichen nur um eine Diskrimi-
nierung zwischen 1(1)- und I{2)-Eigenschaften der Zeitreihen gehen soll,”
reicht hier ein einfacher DF- bzw. cin ADF-Test vollig aus, um sich einen er-
sten Uberblick zu verschaffen. Fir die hier vorliegenden Zeitreihen, die alle auf
den ersten Blick als trendbehaftet erscheinen (Anhang 111, Tabellen II1.1-I11.3),
wiire das ein Schitzansatz, der neben der autoregressiven Komponente ledig-
lich einen Driftterm in Form einer Konstanten enthiile. Dies entspricht den DF-
Schiitzgleichungen [C.61] und [C.65]. Mit Hilfe dieser Testergebnisse wird
man in der Regel bereits entscheiden kinnen, ob die von der Theorie vorgege-
benen Schitzgleichungen aus Sicht der Kointegrationstheorie sinnvoll erschei-
nen oder nichy, die jeweils betrachteten Zeitreihen also gemeinsame oder unter-
schiedliche stochastische Eigenschaften anfweisen.

In einem zweiten Schritt soll dann gepriift werden, ob die jeweils betrachte-
ten Zeitreihen auch gemeinsame deterministische Eigenschaften aufweisen,
was ebenso fiir die spétere Spezifikation der Kointegrationsregression eine
Rolle spielt. Um diese Frage zu beantworten, gibt man, vereinfacht gesprochen,
der Deterministik schrittweise eine bessere Chance als bei dem im ersten
Schritt benutzten DF-Test, das heidt, man erhdht sukzessive die Anzahl der de-
terministischen Komponenten der Schitzgleichung. Da beim DF-Test eine ge-
wisse Inkonsistenz hinsichtlich der Verwendung deterministischer Komponen-
ten besteht [Schmids, 1990] und dariiber hinaus kritische Werte lediglich fiir
den Fall eines linearen Trends ausgewiesen sind, spricht alles dafiir, fiir diesen
Teil der Analyse den SP-Test zu benutzen. Dieser Test hat den Vorteil, daB
eindeutig zwischen der Priifbypothese und der Alternative unterschicden wer-
den kann, und hinzu kommt, daB hier kritische Werte auch fiir nichtlineare de-
terministische Trends tabetliert worden sind.

Mit den folgenden Integrationstests werden die Zeitreihen fiir die Variablen
der AIDS-Nachfragegleichung des hier betrachteten 3-Giiter-Systems analy-
siert. Dabei handelt es sich im einzelnen um den Ausgabenanteil fiir Dienstlei-
stungen {(w,), die drei Preise (p,, p,, p,) und die Ausgaben fiir den privaten
Verbrauch (tpcr). Insgesamt stehen fiir die Analyse des Ausgabenverhaltens
Angaben fiir die Gesamtwirtschaft (Gesamt) und Angaben fiir drei verschiedene

73 Dabei ist zu beachten, daB Ausgabenanteile grundsitzlich auch I()) sein konnten.
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Haushaltstypen zur Verfligung. Der Haushaltstyp 1 (HH1} ist ¢in 2-Personen-
Haushalt von Rentnern und Sozialhilfeempfingem, der Haushaltstyp 2 (HH2)
ist ein 4-Personen-Haushalt (Ehepaar, 2 Kinder) von Arbeitern und Angestell-
ten mit mittlerem Einkommen, und der Haushaltstyp 3 (HH3) ist ein 4-Perso-
nen-Haushalt (Ehepaar, 2 Kinder) von Angestellten und Beamten mit hherem
Einkontmen. Bei den Preisen ( p) wird nicht nach haushalisspezifischen Preis-
indizes unterschieden. Der Grund dafiir ist, daB8 die Datenlage keine durchgin-
gige Konstruktion solcher Zeitreihen erlaubt, so daBf hier immer die gesamt-
wirtschaftlichen Preisindizes benutzt werden, Neben den Zeitreihen fiir die (ab-
soluten) Preisindizes (py., p,, p,) wurden auch-die Zeitreihen fiir die relativen
Preise (rp;, rp,) untersucht, die man durch die Subtraktion des hier so genann-
ten Industriegiitespreisindex von dem jeweiligen Preisindex erhilt (rp,=p, - p;
P =P— P, ). Kritische Werte fiir die DF- und SP-Integrationstests fiir dre
hier relevanten StichprobengréBen sind in Tabelle IV.1 in Anhang IV enthatten.

a. Stochastische Eigenschafien der Zeitreihen

Die Testergebnisse fiir die stochastischen Eigenschaften der Zeitreihen beruhen
auf einem DF-Test (Gleichung [C.65]) der allgemeinen Form:

3
[C83] Ax, = c+Boxq+ Z BAx_; +e.
izt

Mit dieser Spezifikation kann auf die I{1)-Eigenschafi der Zeitreihe getestet
werden. Fiir einen Test auf 1(2) lautet die Schitzgleichung:

4
[C.84) Ax,—Axy = c+ P+ L BAx, +e.
=2

In beiden Fillen wurden also bis zu drei Lags in die Schatzgleichung anfge-
nommen. Das heiBt, fiir alle Zeitreihen wurde der Test jeweils fiir die Laglange
0, 1, 2 und 3 durchgefiihrt. Die detaillierten Ergebnisse dieser Tests sind in Ta-
belle V.1 in Anhang V enthalten, worin die jeweiligen 1-Werte der Parameter-
schatzungen fiir B, bzw. fiir 8, avfgefiihrt sind. Tabelle 15 enthilt die ausge-
wihlten Ergebnisse der DF-Integrationsiests fiir die Schiitzungen mit der empi-
risch ermittelten Lagliinge.

74 Bei den fiir dic Schitzungen benutzten Zeitreihen filr die Preisindizes handelt ¢s
sich, so wie es die AIDS-Nachfragegleichung vorsieht (Abschnint CII), jeweils um
die logarithmierten Reihen. Das gilt auch filr die Zeitreihe der realen Ausgaben fiir
den privaten Verbrauch ((pcr). Zur Konzeption der Daten und zu den statistischen
Quellen vgl. Abschnitt C.I und Anhang 1.
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Tabelle 15 — Ausgewiihlte Ergebnisse der Dickey-Fuller-Integrationstesis?

I{1)-Test 1(2)-Test
Dienstleistungsausgaben (w, )b
HH1 0,18 —4.38
HH2 -0,17 —4.,82
HH3 0,76 —6.,88
Gesamt - 0,39 2,18
Ausgaben fiir den privaten Ver- -
brauch {¢pcr)©
HH1 -2,73 -3,83
HH2 243 —4,36
HH3 -1,00 -3
Gesamt =260 -2,53
Absolute Preised
Pr -0.84 2,54
Py 0,76 2,33
Ps -1,06 24
Relative Preise®
2y 0,70 542
rp, -2,38 4,17

A Werte des relevanten Parameters der Schétzgleichung; zur Erliuterung vgl. Text.
— PAneil der nominalen Dienstleistungsausgaben an den Gesamtausgaben fir den
privaten Verbrauch. — “Nominale Gesamtausgaben filr den privaten Verbrauch, de-
flationiert mit dem Preisindex fiir die Lebenshaltung, — 9Logarithmus des jeweili-
gen Preisindex, 1980 = 100; pp= Nahrungsmittelpreis, p e = Industriegiiterpreis, p, =
Dienstleistungspreis. — ®Logarithmus des Quotienten von jeweiligem Preisindex
und dem Preisindex fiir Industriegiiter; rp, = relativer Nahrungsmitielpreis, rp, =

relativer Dienstleistungspreis.

Quelle: Tabelle V.1, vgl. Anhang V.

Die Testergebnisse verdeutlichen zunéchst, daf fiir praktisch alle Zeitreihen
die “unit root”-Hypothese (I{1)) nicht abgelehmt werden kann (fiir kritische
Werte vgl. Tabelle IV.]1 in Anhang IV): Die t-Werte liegen in der Regel iiber
dem kritischen Wert fiir eine Irrtumswahrscheinlichkeit von 10 vH, der bei -2,6
liegt. Eine Ausnahme bilden lediglich die Ausgaben fiir den privaten Verbrauch
(tpcr) fiir den Haushaltstyp I und fiir die Gesamtwirtschaft. Bei einer mechani-
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schien Anwendung der kritischen Werte hitte man die “unit root”-Hypothese
fiir diese beiden Zeitreihen zu verwerfen — es sei denn, man wiihklt ein héheres
statistisches Signifikanzniveau. Bei der Ablehnung der 1(1)-Hypothese miiite
man beide Reihen nach der Logik des hier benutzten Schiitzansatzes als statio-
niir betrachten, also als schwankend um den Wert ¢/(1 - 8} (fiir B # 0).

Ein dberflachlicher Blick auf dic Zeitreihe selbst geniigt allerdings, um diese
Interpretation zu widerlegen. Deshalb sollte man die Ergebnisse einzelner Inte-
grationstests auch nicht allein figr sich genommen betrachten, sondern zumin-
dest bei Ergebnissen, die im Grenzbereich der kritischen Werte liegen, die Er-
gebnisse alternativer Tests im Blick behalten. Fiir die gesamtwirtschaftlichen
privaten Verbrauchsausgaben gilt beispielsweise, daB die I(2)-Hypothese nicht
abgelehnt werden kann, Dagegen kann die 1(2)-Hypothese fiir die privaten Ver-
brauchsausgaben fiir den Haushaltstyp 1 recht deutlich zuriickgewiesen werden,
denn der geschitzte t-Wert liegt hier unter dem kritischen Wert fiir die Irrtums-
wahrscheinlichkeit von 1 vH, der bei -3,7 liegtl. Der -Wert fiir den I{1)-Test
dieser Reihe sollte also nicht iiberbewertet werden, zumal keineswegs grund-
sitzlich festsieht, welche Imtumswahrscheinlichkeit zur Beurteilung der Tester-
gebnisse heranzuziehen ist. In jedem Fall ein hobheres statistisches Signifikanz-
nivean vorzugeben ist allerdings auch keine Losung, da man auf diese Weise
wegen der dann sehr hohen kritischen Werte in der Regel zu dem Ergebnis ge-
langen wird, dal es wohl praktisch keine wendbehafiete Zeitreihe gibt, die
nicht als I(1)-Prozef modelliert werden kann. Da der Aogenschein bei den Ver-
brauchsausgaben {tpcr) filr den Haushalistyp 2 fiir einen nichtstationiiren Ver-
lauf spricht und die 1{2)-Hypothese abgelehnt wird, wird diese Reihe im folgen-
den als I{1) betrachtet. Fiir diese Interpretation spricht auch, daf die I{1)-Hypo-
these mit einem etwas schiirferen Signifikanzniveau als dem hier benutzten von
10 vH durchaus zulissig ist.”>

Wie im Fall der gesamiwinschafilichen Verbrauchsausgaben kann die
I{2)}-Hypothese auch fiir die gesamtwirtschaftlicher Dienstleistungsausgaben
sowie fiir die drei Zeitreihen filr die absoluten Preise {p,, p,. p,) nicht abge-
lehmt werden. Verworfen wird die I(2)-Hypothese dagegen fiir die relativen
Preise (rp;, 7p,) sowie fiir die Dienstleistungsausgaben und die Verbrauchsaus-
gaben der drei Haushaltstypen. Nimmt man diese Befunde fiir die stochasti-
schen Eigenschaften der Zeitreihen zum Nennwert, so ergeben sich folgende
Konsequenzen fiir die Kointegrationstests:

— Kointegrationstests fir die Dienstleistungsnachfrage der drei Haushalis-
typen (HH!, HH2, HH3) sollten mit relativen statt mit absoluten Preisen

75 Diese Interpretation wird im tibrigen von den im niichsten Abschnint durchgefiihrten
SP-Integrationstests bestitigt.
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durchgefiihrt werden, da die relativen Preise ebenso wie die Dienstles-
stungsausgaben und die Gesamtausgaben der drei Haushalistypen als
I{1)-Prozesse modelliert werden kdnnen,

— Kointegrationstests fiir die gesamtwirtschafiliche Dienstleistungsnach-
frage sollien mit absofuten Preisen durchgefiihst werden, da diese ebenso
wie die gesamtwirtschaftiichen Dienstleisungsausgaben ond die ge-
samtwirischaftlichen Verbrauchsausgaben als I{2)-Prozesse modellient
werden kisnnen.

Dabei ist aber zu bedenken, dall die kritischen Werte nicht iiberinterpretiert
werden diirfen. Sims und Uhlig [1991] betonen beispielsweise, dal es keinen
Grund dafiir gibt, die explizite Form der Kointegrationsregression allein von
der speziellen Verteilungstheorie fir die Nullhypothese — daff niimlich eine
“unit root” vorhanden ist — abhiingig zu machen. Die tkonomische Theorie
sollte hier nicht ausgeblendet werden.

So impliziert die Yerwendung von relativen Preisen im AIDS aus Skonomi-
scher Sicht, daB den Daten die Homogenititsrestriktion auferlegt wird (Ab-
schnitt C.I1.2). Die Ergebnisse der DF-Integrationstests verdeutlichen, dafl die-
se Restriktion der Nachfragetheorie zumindest nicht im Widerspruch zu dem
Ausgabenverhalten der relativ klar umrissenenr Haushaltstypen 1, 2 und 3 zu
stehen scheint. Daf} dies fiir die Gesamtwirtschaft so nicht eindeutig festzustel-
len ist, solite aber nicht dazu verleiten, Schitzungen unter der Restriktion der
Homogenitit fiir dieses Aggregat von vomherein aus der Analyse heravszulas-
sen. Als pragmatische Lésung bietet sich deshalb fiir die Gesamtwirtschaft an,
Kointegraticnstests sowohl mit relativen als auch mit absoluten Preisen durch-
zufithren. Somit liegen erste Hinweise fiir die Spezifikation der Kointegrations-
tests vor, die aus dkonomischer Sicht nachzuvollziehen sind. Mit den folgenden
SP-Integrationstests soll ermittelt werden, ob die Kointegrationsregression auf-
grund unterschiedlicher deterministischer Eigenschaften der jeweils betrachte-
ten Zeitreihen eine Trendvariable enthalten sollte.

B. Deterministische Eigenschafien der Zeitreihen
Die Testergebnisse fiir die deterministischen Eigenschaften der Zeitreihen be-
ruhen auf einem SP-Test (Gleichung [C.77]) der aligemeinen Form:

2 . - 3
[C85) Ax, = T 6 +985,+ X BiAx; +v,.
j=0 i=l

Die Zeitreiben wurden also jeweils fiir einen linearen (£}, einen linearen und
einen quadratischen (¢, £2) sowie einen linearen, ¢inen quadratischen und einen
kubischen Trendierm {1, 2, £) getestet. Diese Varianten werden im folgenden
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mit SP1, SP2 und SP3 bezeichnet. Alle diese Varianten wurden auch wieder fiir
die unterschiedlichen Laglingen 0, 1, 2 und 3 diberpriift. Dartiber hinans wurde
das Phillips-Perron-Korrekturverfahren (Gleichungen [C.78]-[C.82]) durchge-
filkrt, und zwar fiir die jeweils empirisch ermittelte Lagliinge. Dies diente im
wesentlichen einer Uberpriffung der Stabilitit der Schitzergebnisse. Dabei
zeigte sich, dab die Ergebnisse dieses Komrekturverfahrens im grofien und gan-
zen recht nahe bei den unkorrigierien SP-Schiitzergebnissen liegen, so daB sie
fiir die weitere Analyse nicht gesondert berticksichtigt wurden. Die detaillienten
Ergebnisse aller durchgefiihrten Tests sind in den Tabellen V.2-V.6 in Anhang
V enthalten, wo die -Werte fir den jeweils geschitzten Parameterwert ¢ anf-
gefiihrt sind.”6-77

Die Tabellen 16 und 17 enthalten die ausgewihlten Ergebnisse der SP-Inte-
graticnstests fiir die Schiitzungen mit der empirisch ermittelten Laglinge, An-
hand der aufgefiihrten t-Werte fiir den geschaitzten Koeffizienten ¢ (Gleichung
[C.85]) und der statistischen Signifikanz der deterministischen Komponenten
kann berprisft werden, ob die jeweils betrachteten Zeitreihen gemeinsame de-
terministische Eigenschaften aufweisen. Von diesem Befund hiingt letzilich ab,
ob die Kointegrationsregression — aus statistischen Griinden -— einen linearen
Trend enthalten sollte. SchlieBlich kann es hier aufgrund der cher graduellen
Unterschiede zwischen 0)-, 1{1)- und I(2)-Variablen nur darum gehen,
diejenige Approximation zu finden, die im Hinblick auf die Schitzung einer
Kointegrationsbeziehung erfolgversprechend erscheint. Deshalb wird im fol-
genden ein rein pragmatischer Ansatz benutzt, um die deterministischen Eigen-
schaften der Zeitreihen zu erfassen,

Der generelle Eindruck ist zunichst, dal die +-Werte um so hbher liegen
{dem Betrag nach), j¢ mehr deterministische Komponenten die SP-Schiitzglei-
chung enthilt, Wenig sinnvoll erscheint es aber in diesem Zusammenhang, die
Testergebnisse anhand konventioneller Signifikanzniveaus zu evaluieren, denn
selbst fiir die meisten SP3-Tests, in denen drei deterministische Trendterme
modelliert werden (¢, 2, ), kann man die “unit root”-Hypothese fiir eine Trr-
tumswahrscheinlichkeit von 5 vH nicht ablehnen. Hinze kommt, daB sich die
deterministischen Komponenten hherer Ordnung nur selten als statistisch si-

76 Piir den Phillips-Perron Test ist der korrigierte --Wert aufgefiihre (Gleichung [C.82)).

77 Zusiitzlich wurden die Zeitreihen mit Hilfe des SP-Integrationstests auch auf I(2) un-
tersuchl (Diese Ergebnisse sind in den Tabellen V.2—V.6 nicht enthalten.) Dabei
zeigte sich fiir die Preise dasselbe Bild wie beim DF-Test: Fiir die absoluten Preise
kann die I(2)-Hypothese nicht verworfen werden; die relativen Preise sind I{1), aber
nicht I(2). Die Ergebnisse filr die gesamtwirtschafilichen Dienstleistungsavsgaben
und die gesamiwirtschaftlichen Verbrauchsausgaben, die nach dem DF-Test eben-
falls als I(2) angesehen werden kénnen, fielen dagegen weniger cindeutig aus. Dies
spricht fiir die Verwendung relativer statt absoluter Preise in der Kointegrationsre-
gression fiir die Gesamtwirtschatt.
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Tabelle 16 — Ausgewiihlte Ergebnisse der Schmidt-Phillips-Integrationstesis?

nach Haushaltstypen
Dienstleisnmgsausgabenb(w,) Ausgaben fiir den privaten
Verbrauch®(tper)
9 ! 2 £ ¢ t 2 A

HH1 ]

SP1 -2,58 * - - —1,54 * - -

sSp2 =232 ns ns - --3,82 ns * -

SP3- =381 ns * * —4.57 ns ns ns
HH2

SP1 -1.85 * - - -1,14 * - -

sp2 -1,76 * ns - =2,00 * - -

S5P3 -1,81 ns ns ns -1,92 * ns ns
HH3

SP1 -1,39 ns - - -1.74 * - -

3p2 ~4,16 ns * - -2,25 ns ns

SP3 3,75 ns ns ns =323 * * *
Gesamt

SP1 3,12 ns - - -1,75 ¥ - -

SpP2 -3,35 ns ns - 340 ns ns -

SP3 -3,34 ns ns s 4,12 ns ns *

*Statistisch signifikant bei einer Imtumswahrscheinlichkeit von 10 vH. — ns = Stati-
stisch nicht signifikant. — 2-Werte des relevanten Parameters der SP-Schitzglei-
chung und statistische Signifikanz der deterministischen Komponenten; zur Erléute-
rung vgl. Text. — YAnteil der nominalen Dienstleistungsausgaben an den Gesami-
ausgaben flir den privaten Verbrauch. — “Nomimale Gesamtausgaben fiir den priva-
ten Verbrauch, deflationiert mit dem Preisindex fiir die Lebenshaltung.

Quelle: Tabellen V.2-V.5, vgl. Anhang V.

gnifikant erweisen und die Aussagefihigkeit eines solchen Tests deshalb nicht
klar ist {vgl. dazu die tabellierten kritischen Werte in Tabelle IV.1 in Anhang
1V). So geschen wiirde man also nahezu alle Reihen als I{1} bewrachten und
kdnnte damit keine Aussage iiber unterschiedliche deterministische Eigenschaf-
ten der Zeiireihen treffen, Mit anderen Worten, der Informationsgehalt der Da-
ten wiirde nicht ausgeschdpft, weil die Nullhypothese praktisch nicht widerlegt
werden kdnnte.
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Tabelle 17 — Ausgewiihlte Ergebnisse der Schmidt-Phillips-Integrationstests?

fiir Preisvariable
SP1 Sp2 . SP3
¢ t ¢ ¢ 2 ¢ ¢ 2 3
Absolute
Preise
Py 202 * 245 ns ns -3,61 ns ns ns
p'g -1,89 * 2456 ns ns --353 ns ns ns
p, |-140 * 292 ns  ns  -418 ns ns  ms
Relative
Preise _
Py -2.58 _* -3,78 ns * —4,19 ns  ns ns
o, 0,88 * -1,33 * ns 2,88 ns ns ns

*Statistisch signifikant bei einer Irtumswahrscheinlichkeit von 10 vH. — ns = Stati-
stisch micht signifikant. — %-Werte des relevanten Parameters der SP-Schitzglei-
chung und statistische Signifikanz der detenninistischen Komponenten; zur Erliute-
rung vgl. Text. :

Quelle: Tabelle V.6, vgl. Anhang V.

Der Riickgriff auf ein deutlich niedrigeres Signifikanzniveau konnie hier
zwar Abhilfe schaffen, ist aber immer mit dem Makel der Wilkkiir behafter. Das
heiBt, bei einer solchen Vorgehensweise wiirden die Testergebnisse mdglicher-
weise einen Informationsgehalt vorspiegeln, den die Daten tatséichlich nicht
besitzen. Alternativ kénnte man auch daran denken, zusaczliche deterministi-
schen Terme in die SP-Schitzgleichung aufzunehmen. Letztlich kénnte man so
auch fiir konventionelle Signifikanzniveauns “interpretationstihige™ Ergebnisse
erhalten, da sich wohl jede Zeitreihe als trendstationsir modellieren lassen wird,
wenn nur geniligend deterministische Komponenten zugelassen werden. Ob sich
der mit einem solchen Verfahren verbundene wesentlich hohere Rechenauf-
wand lohnt, um Unterschiede in den deterministischen Eigenschaften der Zeit-
reihen aufzudecken, ist eine andere Frage.

Ein solcher Weg wird hier nicht beschritten. Statt dessen wird grundsiitzlich
auf dic Bewertung der Ergebnisse anhand von Signifikanzniveaus verzichtet,
Die SP1-SP3-Ergebnisse werden lediglich daraufhin uniersucht, ob die Zeitrei-
hen, die in den von der Theorie vorgegebenen Schitzgleichungen benutzt wer-
den sollen, gemessen an den t-Wenten und der statistischen Signifikanz der de-
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terministischen Terme ein “dhnliches™ statistisches Bild anfweisen. Offen blei-
ben muf dabei das Kritertum, nach dem Ergebnisse als “%hnlich” bzw, als un-
dhnlich betrachtet werden, Die hier gew#hlte Interpretation ist aber insofern
transparent, als die Anhangtabellen V.2—V.6 dic Ergebnisse fiir alternative Inte-
grationstests enthalten und kritische Werte fiir altemative Signifikanzniveaus in
der Anhangtabelle 1V.1 nachgeschlagen werden kénnen. Damit sind alternative
Interpretationen des vorliegenden Befunds jederzeit zu iiberpriifen.

Betrachtet man die Ergebnisse der SP-Integrationstests so wie hier vorge-
schlagen, gelangt man zu dém Ergebnis, daB die jeweils fiir eine AIDS-Schiit-
zung benotigten Zeitrethen wohl eher keine gemeinsamen deterministischen Ei-
genschaften aufweisen, die entsprechenden Kointegrationsregressionen also je-
weils eine Trendvariable eathalten sollten:

— Fiir den Haushaltstyp 1 zeichnen sich Unterschiede zwischen den deter-
ministischen Eigenschaften der Dienstleistungs- (w,) und der Ver-
brauchsausgaben (tpcr) ab; die jeweiligen t-Werte und die statistische
Signifikanz der deterministischen Komponenten fiir die verschiedenen
SP-Tests unterscheiden sich recht deutlich (Tabelle 16).

— Fiir den Haushaltstyp 2 findet man #hnliche deterministische Eigen-
schaften der Dienstleistungs- (w,) und der Verbrauchsausgaben {tpcr),
und auch di¢ relativen Dienstleistungspreise (rp,) passen relativ gut in
dieses Bild der Deterministik. Die relativen Nahrungsmittelpreise (rpp)
weisen aber eher eine andere Form der Deterministik auf (Tabellen 16
und 17).

— Fiir den Haushaltstyp 3 scheinen die Dienstleistungs- (w.) und die Ver-
brauchsausgaben (tpcr), zumindest gemessen am SP2- und SP3-Test,
nicht zueinander zu passen; ebenso gilt hier natiirlich, daf die relativen
Preise (rp, und rpf) eine eher unterschiedliche Deterministik aufweisen
(Tabellen 16 und 17).

— Auch fiir die Gesamtwirtschafi scheinen Dienstleistungs- (w, ) und Ver-
brauchsausgaben (ipcr) eine unterschiedliche Deterministik anfzuwei-
sen, Im Gegensatz zu den relativen Preisen weisen die absoluten Preise
(Pps Py b, die fur die gesamtwirtschafiliche Dienstleiswmgsnachfrage
nach den DF-Integrationstests priferiert werden, eher iibereinstimmende
deterministische Eigenschafien auf.

Abgesehen davon, dab auch die SP-Integrationstests bestétigen, dag alle be-
trachieten Variablen als nichistationfir modelliert werden k&nnen, zeigt sich
hier im Hinblick auf di¢ Deterministik ein dhnlich diffuses Bild wie bei den
DF-Integrationstests im Hinblick aof den Test zwischen I(1) und I(2). Folgt
man hier allein dem statistischen Befund, dann sollien die Kointegrationsre-
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gressionen fiir die Dienstleistungsnachfrage aller Haushaltstypen und der Ge-
samtwirtschaft wohl eher eine Trendvariable enthalien. Demnach scheint es
exogene Faktoren zu geben, deren EinfluB bei einer AIDS-Schiitzung des
gleichgewichtigen Zusammenhangs zwischen Dienstleistungsausgaben auf der
¢inen Seite sowie Verbrauchsausgaben und Preisen auf der anderen mit Hilfe
einer Trendvariablen kontrolliert werden sollte. Eine &konomische Interpretati-
on dieser Trendvariablen ist im Rapmen des hier betrachteten Nachfragemo-
dells aber nicht leicht zu geben, es sei denn, man nimmt Riickgriff auf eine
trendmiBige Verschiebung der Priiferenzen der Wirtschafissubjekte. Weil aber
auch fiir die SP-Integrationstests gilt, daB die kritischen Werte nicht iiberinter-
pretiert werden sollten und die hier gefundenen Unterschiede insgesamt be-
trachtet eher gradueller Natur zu sein scheinen, bietet sich als pragmatischer
Ausweg an, Kointegrationsregressionen sowohl mit als auch ohne Trendvaria-
ble zu schiitzen,

3 Kointegrationstests

a. Konventionelle und Cochrane-Orcutt-
Kointegrationstests

Mit dem Konzept der Kointegration versucht man empirisch zu iiberprifen, ob
zwischen den betrachteten Varablen langfristige Gleichgewichtsbezichungen
existieren, wie sie aus der Skonomischen Theorie, so etwa fiir den Zusammen-
hang zwischen Konsum und Einkommen, hergeleitet werden konnen. Derzeit
werden in der empirischen Literatur Kointegrationstests priiferiert, die anf einer
Analyse der Residuen der sogenannten Kointegrationsregression beruhen.’$
Diese Keintegrationstests werden deshalb auch als “residual based unit root™
Tests bezeichnet [Phillips, Ouliaris, 1990] und konnen insbesondere dann ange-
wendet werden, wenn die Kointegrationsregression mit Hilfe der Skonomischen
Theorie spezifiziert werden kann [Dickey et al., 1991].

Kointegration liegt dann vor, wenn eine Linearkombination integrierter Va-
riablen existiert, die zu siationiren Residuen der Schitzgleichung fiihrt. Ein
solcher Befund besagt, dafl sich kointegrierte Variable im Zeitablauf nicht be-
liehig weit voneinander entfernen kdnnen, also einem gemeinsamen {stochasti-

78 Fiir eine Ubersicht vgl. Engle und Granger [1987)] sowie Phillips und OQuliaris
[1990]. Fiir alternative Testverfahren auf Kointegration, die nicht auf den Residuen
der Kointegrationsregression beruhen, vgl. Stock und Watson [1988a], Phillips und
Quliaris [1988] sowie Johansen [1988]. Hansen {1990] zeigt, daB die “residual
based”-Tests gegeniiber den Stock-Watson- und den Johansen-Tests eine héhere
Power anfweisen, d.h. besser zwischen engen Alternativen diskriminieren kbnnen.
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schen} Trend folgen. Unter der Annahme, daB es eine Theorie gibt, die exogene
und endogene Variable definiert, i3t sich die Kointegrationsregression schrei-
ben als

[C86) y = Bx +z
mit @ = Langfristparameter  und 2, = Stdrterm.

Kointegration ist immer dann gegeben, wenn x, und y, beide I(1) sind und
ihre Linearkombination gleich I(0) ist, d.h., es gilt:

(. y,) ~ I(1) und i
{y, - 6x) ~ I(0), dh. z, ~ KO).

Die Stationaritit der Residuen z, kann mit Hilfe verschiedener Verfahren
iiberpriift werden. Zu beachten ist bei diesen Kointegrationstests, daB dic Ab-
lehnung der Nulihypothese die Annahme der Hypothese der Kointegration be-
deutet; ais Nulihypothese fungiert hier somit nicht die Hypothese der Kointe-
gration, sondern die der Nicht-Kointegration,

Ein grundlegendes Problem: aller konventionellen Kointegrationstests —
seien es “residual based”-Tests oder alternative Verfahren — besteht darin, daB
ihre Verteilungen von der Anzahl der Regressoren der Kointegrationsregrassion
abhangen. Dies hat zur Folge, da die Power dieser Tests mit der GroBe des zu
schiitzenden Systems abnimmt. Die Ursache dieser Abhingigkeit liegt darin
begriindet, daB} bei den herkémmlichen Kointegrationstests unter der Nullhypo-
these der Nicht-Kointegration grundsitzlich alle “unit roots™ des Systems ge-
schiitzt werden, obwohl die alternative Hypothese dies hiiufig nicht erfordert.

Fiir relativ kleine Stichproben und mehrere Regressoren sind diese Tes(s so-
mit von vornherein als wenig effekiiv zu bewrachten. Daher erscheint es nahe-
liegend, den Kointegrationstest so zu versindern, da@} nur die tatsiichlich interes-
sierende Anzahl von “unit roots” im System geschitzt wird. Falls man also
etwa mit Hilfe der 8konomischen Theorie eine endogene und eine exogene Va-
riable unterscheiden kann, die beide I(1) sein mégen, dann kommt es bei einem
Kointegrationstest gemif Gleichung [C.86] nicht darauf an, beide “unit roots™
des Systems zu bestimmen, sondem darauf, eine gemeinsame “unit root” zu be-
stimmen.

Hansen [1990] schligt deshalb vor, statt der urspriinglichen Residuen z, der
Kointegrationsregression [C.86] transformierte Residuen z, fiir die Kointegra-
tionstests zu benutzen, die man mit Hilfe von Cochrane-Orcutt-Parameterschiit-
zungen berechnen kann. Durch diese MaBnahme wird die Abhingigkeit der
Verteilung der Teststatistiken von der Anzahl der Regressoren beseitigt. Der
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Grund dafiir ist, daB das Cochrane-Orcutt-Verfahren eine Quasi-Differenzie-
rung der Zeitreihen beinhaltet, sie also in gewisser Weise stationarisiert. Damit
beschriinkt sich der Kointegrationstest in diesem Fall darauf, eire moglicher-
weise vorhandene “unit root” in den mit Hilfe der Cochrane-Orcutt-Parameter-
schitzung berechneten Residuen E, zu entdecken, nicht aber, wie bei der kon-
“ventionellen Vorgehensweise, alle “unit roots” des Systems zu bestimmen.
Bei Kointegrationstests mit Hilfe des Cochrane-Orcutt-Iterationsverfahrens
wird die urspriingliche Kointegrationsregression [C.86] nicht mit OLS, sondern
als zweistufiges System geschétzt [Hansen, 1990]:

(C.87) Yo = 8x +z

[C88] 2 = pz,, +e.
Eine Quasi-Differenzierung der Zeitreihen ergibt
[C89) ¥

- ﬁ)"r—l

[C90] «x = x,~ Ppx,.
so daB OLS angewendet werden kann auf
[C91] y = 8x +e,.

Die Kointegrationsresiduen erhilt man als

[C.92] i = y-~0x.

Der Unierschied zwischen den konventionellen Kointegrationstests und den
Cochrane-Orcutt Kointegrationstests besteht also darin, daBl im ersten Fall die
urspriinglichen Residuen z,, im zweiten Fall die unter Benutzung des
Cochrane-Orcutt-Schitzers ermittelten Residuen z, auf eine “unit root” hin un-
tersucht werden. Sie unterscheiden sich nicht hinsichilich der im Einzelfall an-
zuwendenden Testverfahren. _

Ebenso wie bei den koaventionellen Verfahren besteht auch bei diesem An-
satz die Frage, welche Verzerrungen der Teststatistiken sich bei kleinen Stich-
* proben ergeben kénnen, Wenn der mit den Cochrane-Orcutt-Iterationsverfahren
geschitzte Autokorrelationskoeffizient p deutlich kleiner ats Eins ist, werden
die Daten “unter”-differenziert. Diese uavollstindige Differenzierung fiihrt in
begrenzten Stichproben dazu, daf die Venteilungen der Teststatistiken verzestt
werden, d.h., die Nullhypothese der Nicht-Kointegration wird in der Regel
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nicht hiufig genug verworfen. Hansen {1990] zeigt anhand von Monte-Carlo
Experimenten, daB es mit Hilfe einer relativ einfachen Ad-hoc-Prozedur még-
lich ist, diesen “‘small-sample-bias™ zu verringern.

Wichtiger fiir die Praktikabilitiit der Analyse ist aber noch, daB seine Ergeb-
nisse auch zeigen, daf man eine grundsitzliche Vemingerung des “small-
sample-bias” erreichen kann, indem man statt der konventionellen die hier so
bezeichneten Cochrane-Orcut-Kointegrationstests durchfiihrt. Bei letzteren
Verfahren ist von eginer zusidtzlichen “small-sample”-Korrektur keine wesentli-
che Verbesserung der Testergebnisse zu erwasten, solange der geschiizte Auto-
korretationskoeffizient nicht wesentlich von_Eins verschieden ist, solange also
Autokorrelation in den Daten vorhanden ist. Im folgenden wird deshalb darauf
verzichtet, den “smali-sample-bias” bei Cochrane-Orcutt-Kointegrationstests
weiler zu reduzieren.

Als wichtige Botschaft fiir die empirische Analyse bleibt festzuhalten, dal
Cochrane-Orcuti-Kointegrationstests zum einen den Vorteil einer Unabhiingig-
keit der Teststatistiken von der Anzahl der Regressoren besitzen, was geradezu
dramatische Konsequenzen fir die relevanten kritischen Werte hat.”® Zum an-
deren weisen diese Kointegrationstests erheblich bessere “small-sampie”-Ei-
genschaften auf als die konventionellen Verfahren, Insgesamt betrachtet ist so-
mit zu vermuten, daB die relativ hiiufige empirische Ablehnung von a prioni
durchaus plausiblen Kointegrationsbezichungen [vgl. dazu Engle und Granger,
1987] hi#ufig dadurch begriindet sein mag, da die bislang benutzten Testver-
fahren zu resmriktiv sind: Sie bestimmen afle “unit roots” des zu schitzenden
Systems, und sie scheinen aufgrund des “small-sample-bias” die Nullthypothese
der Nicht-Kointegration nicht hiufig genug zu verwerfen. Aus dkonomischer
Sicht ist man aber h#ufig nicht unbedingt daran interessiert, alle stationfiren Li-
nearkombinationen eines Gleichimgssystems zn bestimmen, sondern man inter-
essiest sich in der Regel filr diejenige Lineaskombination von Variablen, die
von der Skonomischen Theorie vorgegeben wird. Dies ist, wie hier im Fall der
Nachfrageanalyse, eine Bezichung zwischen Ausgabenanteilen auf der einen
Seite sowie Gesamtausgaben und (relativen) Preisen auf der anderen, Somit
spricht einiges dafiir, bet der empirischer Analyse neben konventionellen auch
Cochrane-Orcutt-Koeintegrationstests durchzufiihren. Fiir beide Ans#tze kénnen
eine Reihe von alternativen Testverfahren angewendet werden,

7 Vgl. dazu die Diskussion der verschiedenen Testverfahren im folgenden Abschnitt,
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b. Testverfahren

o. Durbin-Watson (DW)-Test (CRDW )80

Als Faustregel kann man flir diesen einfachen Test [Sargan, Bhargava, 1983]
festhalten, daBl die betrachteten Zeitreihen vermutlich nichr kointegriert sind,
falls die DW-Statistik der konventionellen Kointegrationsregression gegen Null
geht. Kritische Werte fiir den CRDW-Test auf Kointegration sind von Engle
und Yoo [1987, S. 157] filr den bivariaten Fall und von Sargan und Bhargava
[1983, S. 157] fiir allgemeinere Fille tabelliert worden, Falls also der berechne-
te DW-Wert iiber dem entsprechenden kritischen CRDW-Wert liegt, kann die
Nulthypothese der Nicht-Kointegration abgelehnt werden.

Ans empirischer Sicht ist die geringe Trennschirfe, d.h. der relativ groBe
Unbestimmtheitsbereich, das Hauptproblem dieses Tests. Hinzu kommt, daf}
die Verteilung der CRDW-Statistik unter der Nullhypothese schwierig zu er-
mitteln ist. Sie hingt unter anderem ab vom Stichprobenumfang, von der An-
zahl der Regressoren und von der Annahme eines autoregressiven Prozesses er-
ster Ordnung fir die Gleichgewichtsabweichungen [Riidel, 1989]. Deshalb soll-
te die CRDW-Statistik nicht zar alleinigen Grundlage einer Ablehnung bzw,
Nicht-Ablehnung der Nullhypothese gemacht werdem [Campbell, Perron,
1991]. Die Ergebnisse dieses Tests kinnen aber unter Umstiinden als erste An-
haltspunkte betrachtet werden. Fiir einen Cochrane-Orcutt-Kointegrationstest
kann dieses Verfahren natiirlich nicht sinnvoll benutzt werden, da die Autokor-
relation der Residuen bet diesem Verfahren gerade herausgefiltert wird.

B. DF- und ADF-Test

Diese Tests entsprechen im Aufbau den DF- und ADF-Integrationstests, Ge-
priift wird hier, ob die urspriinglichen Residuen der Kointegrationsregression
{z,) bzw. die wansformierien Residuen z, eine Nichistationaritiit in Form einer
“onit root” enthalten. Tests mit den urspriinglichen Residuen z, werden im fol-
genden als konventionelle DF(ADF)-Tests bezeichnet, Tests mit den transfor-
mierten Residuen z, als Cochrane-Orcutt DF(ADF)-Tests. Wenn die Kointegra-
tionsregression eine Konstante und gegebenenfalls einen Trend enthiilt, kinnen
die Versionen des DF- und des ADF-Tests ohne Konstante und ohne Trend
(Gleichungen [C.60] und [C.64]) benutzt werden, da durch eine solche Spezifi-
kation der Mittelwert der Residuen auf Null restringiert und denkbare unter-
schiedliche deterministische Trends der Zeitreihen eliminiert werden. Als

80 Dicse Abkiirzung geht zuriick auf Engle und Granger [1987]. Sie soll andeuten, daB
der DW-Test hier dazu benutzt wird, auf “cointegration” (CR) zu testen.
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Schatzgleichungen auf Keintegration, die sowohl fiir die Residuen z, als auch
fiir die Residuen z, benutzt werden konnen, erhilt man:8!

[C93] DF: Az, = fyz,_, +e bzw.

[C.94] ADF: AZ‘ = ﬁu Z,_l + z ﬁl‘Az‘_" + e‘

mit e, = i.i.d. Storterm und Hy B, = 0, dh. z, ~ K1).

Wenn H, nich abgelehnt werden kann, ist hz', als nichtstationdir zu betrachten,
d.h., die in der Kointegrationsregression [C.86] aufgefiihrten Variablen wiren
in diesem Fall nicht kointegriert. Wenn H dagegen verworfen werden kann

(B, < 0), ist z, als stationdir (z~1(0)) za betrachten. In diesem Fall existiert also
mindestens ein Kointegrationsvektor, d.h., zwischen der endogenen und der
exogenen Variablen besteht ein langfristig stabiler Zusammenhang.82

Kritische Werte fiir den konventionellen DF(ADF)-Kointegrationstest sind
von Phillips und Ouliaris [1990, S. 190, Tabellen Ilb und Ilc] verdffentlicht
worden, die in Abhfingigkeit von der Spezifikation der Kointegrationsregres-
sion und den statistischen Eigenschaften der Regressoren benutzt werden kon-
nen (vgl. dazo auch Tabelle IV.2 in Anhang 1V). Dabei sind drei Falle zu unter-
scheiden, die fiir empirische Analysen als besonders wichtig erscheinen:

— Wenn die Kointegrationsregression eine Konstante enthilt und die Re-
gressoren keine deterministischen Trends enthalten, wird die Tabelle 1Tb
benutzt,

— Wenn die Regressoren unterschiedliche deterministische Trends aufwei-
sen, sollte die Kointegrationsregression neben einer Konstanten auch
eine Trendkomponente enthalten; in diesem Fall wird die Tabelle Ilc be-
nutztés Getestet wird dann auf sogenannte “stochastische” Kointegra-
tien.

81 Auf eine gesonderte Darsteliung der Schitzgleichung fiir die Residuen E; wird hier
verzichiet,

82 Ohne eine theoretisch begriindete Einteilung in endogene und exogene Variable kann
im multivariaten Fall das Problem auftreten, daB mehrere Kointegrationsvektoren
existieren. Ausgangspunkt der hier angestellten Uberlegungen ist aber, daB die dko-
nomische Theorie eben diese Unterscheidung liefert. Dies spricht dafiir, in theore-
tisch gut begriindeten Fillen nicht auf konventionelle, sondern auf Cochrane-Orcutt-
Kointegrationstests zuriickzugreifen.

8 Die Unterscheidung zwischen stochastischer und deterministischer Kointegration
geht zuriick auf Ogaki und Park [1989].
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— Wenn die Regressoren gemeinsame deterministische Trends aufweisen,
sollte die Kointegrationsregression lediglich eine Konstante, aber keine
Trendkomponente enthalten; auch in diesem Fall wird die Tabelle Iic
benuizt, aber die kritischen Werte gelten fiir n—1 Regressoren statt fiir
die tatsichlich vorhandenen n Regressoren, Getestet wird dann auf soge-
nannte “deterministische” Kointegration.

Grundsiitzlich ist bei den tabellierten kritischen Werten fiir den konventio-
nellen DF(ADF)-Kointegrationstest zu bedenken, dal sie mit Hilfe von Monte-
Carlo Simulationen fiir 500 Beobachtungen gewonnen wurden. Da die in der
Regel vorliegenden Stichproben erheblich kleiner sind, sollten keine zu stren-
gen statistischen Kriterien bei der Handhabung dieser Tabellen angelegt wer-
den, da der Test anderenfalls kaum noch Power aufweist. Fiir ein Signifikanzni-
veau von 5 vH mauf beispielsweise bei 5 Regressoren ein t-Wert von etwa 4,7
onterschritten werden, um die Nullbypothese der Nicht-Kointegration ablehnen
zu konnen. Zu iiberlegen ist deshalb, ob die geschitzten t-Werte des konventio-
nellen DF{ADF}-Kointegrationstests fiir relativ kleine Stichproben nicht ange-
messener anhand cines deutlich geringeren Signifikanzniveaus evaluiert werden
sollten, etwa fiir eine statistische Irrtumswahrscheinlichkeit von 15 vH.

Wesentlich mehr Power haben die Cochrane-Orcutt DF(ADF)-Kointegra-
tionstests, weil hier zum einen die Abh#ngigkeit der kritischen Werte von der
Anzahl der Regressoren entfillt vnd sie zum anderen wesentlich bessere
“small-sample”-Eigenschaften aufweisen [Hansen, 1990]. Fiir diese Tests kén-
nen die von Fuller [1976, §. 373] tabellierten kritischen Werte fiir Integrations-
tests benutzt werden {vgl. dazu die Tabellen IV.2 und IV.1 in Anbang IV}, und
zwar wiederum in Abhiingigkeit von der Spezifikation der Kointegrationsre-
gression und den statistischen Eigenschaften der Regressoren:

— Wenn dic Kointegrationsregression eine Konstante enthilt und die Re-
gressoren keine oder gemeinsame deterministische Trends enthalten,
wird die Tabelle mit der Uberschrift %# bei Fuller [1976] benutzt.

— Fiir cinen Test auf stochastische Kointegration wird die Tabelie mit der
Uberschrift 7, bei Fuller [1976] benutzt.

Im Falle stochastischer Kointegration wiirde man diec Nullhypothese der
Nicht-Kointegration bei einem Cochrane-Orcutt DF{ADF)-Test beispielsweise
bereits dann verwerfen (StichprobengroBe T = 50, Signifikanzniveau von
5 vH), wenn der geschiitzte -Wert —3,50 unterschreitet; bei einem konventio-
nellen DF{ADF)-Test fiir 5 Regressoren kiinnte man die Nullkypothese der
Nicht-Kointegration dagegen erst bei geschitzten t-Werten verwerfen, die unter
-5,03 liegen, Diese fiir die praktische Anwendung immensen Unterschiede zei-



118

gen die grundsiitzliche Problematik der kritischen Werte fir Kointegrationstests
auf; sic lassen sich nicht im Hinblick auf die Vortcilhaftigkeit des einen oder
des anderen Schiitzverfahrens interpretieren, denn zumindest bei hoher Auto-
korrelation der Residuen wird iiber z, und iiber z, derselbe Zusammenhang gete-
stet. Deshalb sollten die Ergebnisse der Kointegrationstests stets mit einer ge-
wissen Zuriickhaltung behandelt werden. Anders gewendet, man sollte die An-
nahme der Nullhypothese (Nicht-Kointegration} nicht allein von relativ unsi-
cheren kritischen Werten abhiingig machen, sondern stets auch die Aussagen
der 8konomischen Theorie iin Blick behalten.

Hinzu kommt, dafi die Spezifikation der Laglinge, die dic Ergebnisse mai-
geblich beeinflussen kann, beim ADF-Kointegrationstest ebenso wie bei den
Integrationstests eine rein empirische Frage ist. Grundsitzlich sollten so viele
Lags aufgenommen werden, bis die Residuen der Testgleichung “white noise”
sind. “White noise” der Residuen kann man wiederum mit verschiedenen Ver-
fahren iiberpriifen; Engle und Yoo (1987] empfehlen beispielsweise, dafiir das
Akaike Informationskriterinm (AIC)34 zu benutzen, Unklar ist bei dieser Vor-
gehensweise, auf welche Weise und in welchem Ausma8 die Verwendung sol-
cher Vortests das Signifikanzniveau und die Power des ADF-Tests beeinflus-
sen. Dies whre deshalb wichtig zu wissen, weil die Wahl der Laglinge fiir den
Ausgang des Kointegrationstests entscheidend sein kann. Deshalb wird hier
darauf verzichtet, explizit auf “white noise” der Residuen der Tesigleichung zu
testen, Statt dessen werden hier, wie schon bei den Integrationstests, Schitzun-
gen mit alternativen Lagldngen durchgefiihrt, um so die Stabilitit der Ergeb-
nisse zu itberpriifen. Dabei wurde die empirisch priferierte Laglinge wiederum
nach der Faustregel von Campbell und Perron [1991] bestimmt (Abschnitt
C.IV.2.a).

Y.  Phillips-Z Test(Z,)

Dieser Kointegrationstest (Phillips, Quliaris, 1990} basiert auf dem Integra-
tionstest von Phillips [1987], dem ein Modell des datenerzeugenden Prozesses
zugrundeliegt, das keinen ii.d. Stérierm aufweist. Analog zum DF(ADF)-Koin-
tegrationstest beinhaltet der Z,-Test zunichst eine Regression der urspriingli-
chen (z,) bzw. der transformierten { z, ) Residuen der Kointegrationsregression
auf die verzogerten Residuen:3®

84 Fiir eine Anwendung des AIC im Zusammenhang mit der Kointegrationsanalyse vgl.
beispiclsweise Atkins {1989].

85 Auf die analoge Darstellung der Schitzgleichung fiir die ransformierten Residuen ;‘
wird wiederum verzichtet.
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[C951 2z = Bz, +k
mit k, = Storterm (nichtiid.) und Hy B = 1.

Die Priifhypothese bezieht sich bei diesem Test aber nicht auf den t-Wert der
Parameterschitzung fir B, sondem auf § selbst, so daB hier die Teststatistik
T(8-1) gilt, mit T = Stichprobenumfang und f als OLS-Schiitzer von Glei-
chung [C.951.3¢ Mit Hilfe der geschétzien Residuen k, der Gleichung [C.95] be-
rechnet man;

T
[C96) s = T'Tk* und
1

[con S = T"‘zk, +2:r"zco,, ¥ bk

£=1 i=5+1
mit @, = 1 - s/f(i+1),

wobet andere Gewichtungsfakioren als @, denkbar sind und die Wahl der Lén-
ge des “lag truncation parameters” [ wiederum eine rein empirische Frage ist,3
d.h., in der Regel wird man abermals alternative Varianten durchtesten bzw.
auf die Favstregel von Campbell und Perron [1991] zuriickgreifen,

Damit erhiile man die Tesistatistik Z,, als

(Co8 Z, = T(ﬂ—l)—1!2[52(1)—32](T‘2§,zf_1).

Kritische Werte fiir den konventionellen Z -Kointegrationstest mit bis zu §
Regressoren sind tabelliert in Phillips und Ouliaris [1990, S. 189 {., Tabellen Ib
und Ic] (vgl. dazu auch Tabelle IV.2 in Anhang 1V). Dabei benutzt man, analog
zur Vorgehensweise bei einem konventionellen DF(ADF)-Kointegrationstest,
die Tabellen in Abhiingigkeit von der Spezifikation der Kointegrationsregres-
sion bzw. von der Anzahl der Regressoren, Falls die betrachteien Zeitreihen
keine deterministischen Trends enthalten und die Kointegrationsregression eine
Konstante enthiilt, gelten die kritischen Werte aus Tabelle Ib. Fir Tests auf

86 Dieser Koeffiziententest 138t sich natiirlich auch als t-Test ( Z, ) formulicren. Simu-
lationsstudien haben aber gezeigt, daB der Z -Test gegen{iber dem Z-Test in
begrenzten Stichproben mehr Power besitzt [Campbell Perron, 1991]. * Deshalb
wird der Z-Test hier nicht beriicksichtigt.

87 Vel zur Diskussion alternativer Gewichtungsfaktoren und alternativer Methoden,
die Laglinge ! zu bestimmen, Andrews [1991].
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stochastische und auf deterministische Kointegration gelten die kritischen Wer-
te aus Tabelle Ic.

Fiir den Cochrane-Orcutt-Z -Kointegrationstest kdnnen die in Fuller [1976,
S.371] tabellierten kritischen Werte benutzt werden (vgl. dazu auch Tabelle
IV.2 in Anhang IV). Die Tabelle mit der Uberschrift 5” in Fuller [1976] wird
bemtzt, wenn die Regressoren keine oder gemeinsame deterministische Trends
enthalten und die Kointegrationsregression eine Konstante enthilt. Die Tabelle
mit der Uberschrift p, in Fuller [1976] wird benutzt, wenn auf stochastische
Kointegration getestet wird,

c. Testergebnisse fir die Dienstleistungsnach-
frage

Im Mittelpunkt der in den Abschnitten C.IV.4 und C.IV.6 folgenden empiri-
schen Analyse steht die Bestimmung der Preis- und Ausgabenelastizititen der
Dienstleistungsnachfrage, denen entscheidende Bedeutung fiir die Interpretati-
on der stilisierten Fakten des Suukturwandels zukommt, wie das in Kapitel B
diskutierte Modeli gezeigt hat. Elastizittiten der Dienstleistungsnachfrage kén-
nen hier fiir die drei benannten Haushalistypen (HH1, HH2, HH3) sowie fiir die
Gesamtwirtschaft geschéitzt werden.

Die Spezifikation der Kointegrationsregression, mit der als einer Art Vortest
dberpriift wird, ob die von dem AIDS-Nachfragemodell (Gleichungen {C.6]
und [C.17]) vorhergesagte Gleichgewichtsbeziehung zwischen den Dienstlei-
stungsausgaben auf der einen Seite und den Gesamtausgaben sowie den (relati-
ven) Preisen auf der anderen tatsfichlich existiert, hiingt zunéchst von den Er-
gebnissen der Integrationstests ab, aber auch von der zeitlichen Konsistenz der
statistischen Erhebungen. Letztere ist, worauf schon hingewiesen wurde, nicht
immer gewi#hrieistet, Fiir die drei Haushalistypen liegen voll vergleichbare Er-
gebnisse nur fiir den Zeiraum 1964-85 vor. Deshalb wurden zu Beginn der
Analyse zwei Dummies in die Kointegrationsregression aufgenommen, die die-
sen Strukturbriichen Rechnung tragen. Dummy 1 ist gleich Eins fiir die Jahre
1960-63, sonst Null; Dummy 2 ist gieich Fins fir die Jahre 1986-89, sonst
Null. Der Dummy 1 stellte sich bei allen Schitzungen allerdings als statistisch
nicht signifikant heraus, so dal er bei der endgiiitigen Spezifikation der Koin-
tegrationsregression nicht benicksichtigt wurde.,

Zusammengenommen erhilt man somit fiir ein AIDS-Nachfragemodeil unter
Beriicksichtigung der Ergebnisse der Integrationstests {(Abschnitt C.IV.2.b) so-
wie der méiglichen Strukwrbriiche in den Zeitreihen foigende Varianten fiir die
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Kointegrationsregressionen fiir die drei Haushaltstypen und die Gesamtwirt-
schaft:58.89

[C.99a] HHL w,

¢ + o Dummy2 + o, Trend + a5 Iper
T O rpst Oygrp o3

[C99b} HHL: w, = ¢ + &, Dummy2 + o5 ¢per + oy rpy

+ als"Ps + 7

[C100a] HH2: w, = ¢ + 0y Dummy2-+ 0y, Trend + Oty tper
+ a“rpf + azsrp" + 22

[C.100b] HH2: w, = c; + ay Dummy2 + ayiper + o, 1p;
+Osip + 2y

[C101a] HH3: w, = ¢ + oy Dummy2 + a3, Trend + @3 tper

T Oy 1P+ OgsIp, + 23

[C101b) HH3: w, = ¢ + a3 Dummy2 + agsiper + @aq7p;
+ a35 p, t+ 4y
[C.102a] Gesamt- .
wirntschaft: w, = ¢; + @y Trend + atper + &4 p;

t Oy Py + Qag P, + 24

[C.102b}] Gesamt-
wirtschaft: w, = ¢4 + Qgiper + Gutpp + Custp + 24

Dabei entsprechen die Varianten unier a) einer engen Auslegung der Integra-
tionstests; die Varianten unier b) sind im wesentlichen die Versionen, die man
bei Giiltigkeit der Nachfragetheorie erwarten wiirde. Die Ergebnisse der Koin-
tegrationstests fiir die Dienstleistungsnachfrage sind in den Tabellen 18 und 19
aufgefiibrt. Tabelle 18 enthilt die Resnltate fiir konventionelle Kointegrations-
tests, also fiir eine Analyse der urspriinglichen Residuen z der Kointegrationsre-

88 Zur Definition der Abkiirzungen vgl. Abschnint C.IV.1 und das Abkiirzungsverzeich-
nis; ans Griinden der Ubersichtlichkeit wurde auf die Darstellung eines Zeitindex
verzichiet. .

8% Vg). zu der bei dieser Spezifikation postulierten schwachen Exogenitit der Preisva-
riablen Abschnitt C.IV.5.
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Tabelle 18 — Konventionelle Kointegrationstests fiir die Dienstleistungsnach-

frage
Empirisch
n |CRDW2| DF® |bestimmte| ADFDS | z&f | 7 ed
Laglinge®
a) mit einer Trendvariablen
HH1 5 1,30 —4,31 1=4 —4,21 21,24 -20,82
HH2 4 1,17 —4.43* 1=1 4,17 22,72 22,72
HH3 5 1,94 —6,26* =0 - -29.27 -
Gesamt| 5 1,03 =315 1=4 —4,33 ~16,28 -13,63
b) ohne Trendvariable
HH1 3 1,11 =345 1=0 - -17,9% -
HH2 4 142 —4 64% 1=5 —4,30% 24,55 ~19,09
HH3 4 1,58 —4,38% 1=0 - -22.38 -
Gesamt| 3 0,62 ~1,98 1=0 - 5,19 -

n = Anzahl der Regressoren; CRDW = DW-Kointegrationstest; DF = Dickey-Fuller-
Test; ADF = Augmented-Dickey-Fuller-Test; Z, = Phillips-Z_-Test; *Nullhypothese
der Nichi-Kointegration wird verworfen fir 15 vH Irrturnswahrscheinlichkeit, —
ADW-Stanstik der Kointegrationsregression, — Be-Wert des relevanten Parameters
der Schiitzgleichung. — CFiir eine Imtumswahrscheinlichkeit von 10 vH. — dFir die
empirisch bestimmte Laglinge. — ez -Statistik fiir den Koeffiziententest. — 1 = 1.

Quelle: Datensiitze II1.1-111.3, vg!. Anbang III; eigene Berechnungen.

gression (Gleichung [C.86]); Tabelle 19 enthiilt die Resultate fiir Cochrane-
Orcutt-Kointegrationstests, also fiir eine Analyse der Residuen z (Gleichung
[C.92]).

Bei den konventionellen Kointegrationstests liegen die Werte fiir die
CRDW-Statistik mit einer Ausnahme fiir eine statistische Irrtumswahrschein-
lichkeit von 5 vH im Unbestimmtheitsbereich,% so daB die Nullhypothese der
Nicht-Kointegration weder angenommen noch verworfen werden kann. Die
Werte fiir die Dienstleistungsnachfrage von Haushalistyp 3 liegen ¢her gering-
fiigig unterhalb des kritischen Wertes, der eine Ablchnung der Nullhypothese
gestatten wiirde; Kointegration wird abgelehnt fiir die Gesamtwirtschaft in der
Version ohne Trendvariable und mit relativen Preisen.

90 Vgl. dazu die kritischen Werte in Sargan und Bhargava [1983, 5. 157] und in An-
hang IV.2.
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Tabetle 19 — Cochrane-Oscuti-Kointegrationstests fiir die Dienstleistungs-

nachfrage
Empirisch
DF2 bestimmte | ADFab zod zoe
Laglinge
a) mit einer Trendvariablen
HH1 —4,69* =0 —4,52* -19,22* -
HH2 5,30+ 1=2 =5,04* 23,63 ~2244%
HH3 -7,31* 1=0 —4 A46% -27,56* -
Gesamt -3,26 1=1 —3,95* -16,09 -
b) ohne Trendvariable
HH1 -3,57(® 1=0 - -12,63 -
HHZ -5,18* 1=0 - -2344% -
HH3 -4,33# 1=0 - -17,65 -
Gesamt 2,40 1=1 =2,08 -5.72 -

DF = Dickey-Fuller-Test; ADF = Augmented-Dickey-Fuller-Test; Z, = Phillips-
Z - Test; *Nullhypothese der Nicht-Kointegration wird verworfen fisr 5 vH Trrtums-

wahrscheinlichkeit. ~ 2t-Wert des relevanien Parameters der Schitzgleichung. —-
Fiir 1 = 1 bzw. fiir die empirisch bestimmte Laglinge. — ©Z_-Statistik fiir den Koef-

fiziententest, — 31 = 1, — Pl die empirisch bestimmite Laglinge.

Quelle: Datensfitze II.1-111.3, vgl. Anhang III; eigene Berechnungen.

Die kritischen Werte fiir dic DF(ADF)-Tests licgen fiir eine statistische Irr-
tumswahrscheinlichkeit von 15 vH zwischen 4,00 (3 Regressoren) und -4,55
(5 Regressoren). Deshalb findet man nach diesem Testverfahren nur in zwei
Fillen (HH2, HH3) — und zwar sowchl fiir die a) als auch fiir die b) Version
— cine Kointegrationsbeziehung, obwohl alle t-Werte dem Betrag nach recht
hoch sind. Bei einem Signifikanznivean von 5 vH verbleibt allerdings allein die
Dienstleistungsnachfrage von Haushaltstyp 3 als ein Kandidat fiir eine Kointe-
grationsbezichung, auch wenn der Z,-Test diesen Befund nicht unbedingt
stiitzt. Der kritische Wert, der bei diesem Test fiir 5 Regressoren bei —39.,00
liegt, wird hier nicht unterschritten, aber die empirisch priferierte Laglinge
1=0 deutet darauf hin, daB der Z -Test nicht sinnvoll angewendet werden
kann. Nach den konventicnellen Kointegrationstests gestattet also bestenfalls
die Dienstieistungsnachfrage von Haushalistyp 3 die Schiitzung langfristig sta-
biler Preis- und Ausgabenelastizititen, wihrend die Dienstleistungsnachfrage
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fiir die Gesamtwirischaft die nach allen Testversionen und Testverfahren
schlechtesten Ergebnisse anfweist,

Der Befund fiir den Haushalestyp 3 wird auch durch die Ergebnisse der
Cochrane-Orcutt-Kointegrationstests gestiitzt, mit denen erwartungsgemill die
Nullhypothese der Nicht-Kointegration hévfiger verworfen werden kann
(Tabelle 19). Die kritischen Werte fiir ¢in Signifikanzniveau von 5 vH liegen
hier fiir den DF(ADF)-Test bei —3,60 und fiir den Z -Test bei -18,00. Nimmt
man beide Versionen zusammen, dann schneidet nach rein statistischen Krite-
rien abermals die Dienstleistungsnachfrage von Haushaltstyp 3, gemessen an
der Hihe der geschitzten Teststatistiken, relativ gut ab, aber auch fiir dic Haus-
halistypen 1 und 2 kann die Nullhypothese nach (fast) atlen Testverfahren ver-
worfen werden. Fiir die gesamtwirtschaftliche Dienstleistungsnachfrage liegt
dagegen in der Version a) nach dem Z -Test fiir dic empirisch préiferierie Lag-
linge 1 =1 keine Kointegrationsbezichung vor; fiir die Testversion b) findet
man ebenfalls keine Kointegrationsbeziehung.

Insgesamt betrachtet ist die wesentlich hiufigere Ablehnung der Nullhypo-
these der Nichi-Kointegration bei den Cochrane-Orcutt-Kointegrationstests
durchaus plausibel. Getestet wird ja bei allen “residual based”-Testverfahren,
ob der autoregressive Parameter der Residuenschitzung von Eins abweicht. Bei
den konventionellen Kointegrationstests erhilt man nun hiufig Parameterschit-
zongen im Bereich von 0,5. In Verbindung mit relativ hohen Standardfehlern
reicht dies aber in der Regel nicht aus, um den strengen kritischen Werten der
konventionellen Verfahren zu geniigen. Selbst bei noch niedrigeren geschiitzten
autoregressiven Parameterwerten kann so nach rein statistischen Kriterien die
“unit root”-Hypothese oftmals nicht verworfen werden. Eine mechanische An-
wendung allgemein iblicher statistischer Signifikanzniveaus sollte sich von da-
her bei den konventionellen Kointegrationsiests verbieten. Demgegeniiber er-
mistelt man mit Cochrane-Orcutt-Kointegrationstests zwar in etwa gleich hohe
t-Werte fiir die Parameterschiitzung, verwirft aber die Nullhypothese der
Nicht-Kointegration aufgrund der (dem Beirag nach) deutlich niedrigeren kriti-
schen Werte wesentlich hinfiger, Dies kommt der Intuition, daB zumindest ein
geschiitzter Wert des Autoregressionsparameters in der Nihe von 0,5 als ein
Indiz fiir die Abwesenheit einer “unit root” interpretiert werden sollte, wesent-
lich n#her, und es spricht auch dafiir, den kritischen Werten fiir Kointegrations-
tests nicht blindlings zu vertrauen,

Vorsichtig interpretiert ergibt sich aus den konventionellen und Cochrane-
Orcuti-Kointegrationstests also ein dhnliches Bild wie fiir die Integrationstests.
Dort erhielt man aus tkonomischer Sicht fiir die drei relativ klar umrissenen
Haushaltstypen plavsiblere Ergebnisse als fiir das Aggregat Gesamtwirtschaft;
hier nun spricht der statistische Befund eher fiir die Existenz einer langfristig
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stabilen Dienstleistungsnachfrage der drei Haushalistypen, aber eher gegen die
Existenz einer solchen Beziehung auf gesamtwirtschaftlicher Ebene.

In diesem Zusammenhang stellt sich natiirlich die Frage, ob ein solches Ex-
gebnis nicht auch mit wesentlich weniger Rechenaufwand zu emreichen gewe-
sen wire, etwa indem man allein aof die Ergebnisse des CRDW-Tests vertraut
hiitte, Eine solche Vorgehensweise kann nicht zuletzt damit begriindet werden,
daB bislang keineswegs geklilet ist, ob die hier zur Verfiigung stehenden Kon-
sumdaten fiir etwa 30 Jahre {iberhaupt ausreichen, um Kointegrationstests sinn-
voll anwenden zu konnen, oder ob diese Zeitspanne zu kurz ist, um langfristige
Fluktuationen zu testen. Wie Hakkio und Rush {1991] demonstrieren, ist dabei
_von einer ErhShung der Frequenz der Daten, also etwa von der Verwendung
von Quartalsdaten, keine Verbesserung der Power der Kointegrationstests zu
erwarten, da dadurch eben nicht der langfristige Informationsgehalt der Daten
erhGht wird. So geschen impliziernt die schwache Power der Kointegrationstests,
daBl die hiofige empirische Ablehnung einer Kointegrationsbeziehung eine
liberaus strenge — wenn nicht gar unzulissige — SchluBfoigerung ist.

Wenn aber die kritischen Werte aufgrund der relativ kleinen Stichproben-
grofen keine besondere Aussagekraft beanspruchen kénnen, dann mag auch ein
CRDW-Kointegrationstest als eine erste Anndherung geniigen, Als Faustregel
kénnte man ¢twa so verfahren, daf zumindest fiir Kointegrationsregressionen,
deren CRDW -Statistik nicht unterhalb des kritischen Bereichs liegt, die Hypo-
these der Kointegration nicht voreilig verworfen werden sollte. Diese rein stati-
stische Betrachiungsweise sagt allerdings noch nichts iiber die Skonomische
Plansibilitit der zu schitzenden Nachfragebezichungen aus, di¢ in den folgen-
den Abschnitten erértert werden soli.

4. Elastizititsschiitzungen fiir das statische Modell

a. Schitzungen mit unrestringierten Ausgaben -
elastizititen

Wie bereits bei der Diskussion verschiedener Schiitzverfahren in Abschnitt
C.IV.l.d angedewtet wurde, emspricht die Schitzung der ersten Stufe des
Engle-Granger-Ansatzes der Schiltzung eines statischen Modells. Zugleich fallt
diese Schiitzung mit der im vorangegangenen Abschnitt C.IV.3.c besprochenen
Kointegrationsregression zusammen. Die Rechifertigung fir die Schiitzung
eines statischen Modells, also fiir den vélligen Verzicht anf eine Modellierung
dynamischer Anpassungsprozesse, liefert das Theorem von Stock [1987], nach
dem eine OLS-Schiitzung mit integrierten Zeitreihen zu konsistenten Parame-
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terschitzungen fiinrt, wenn die betrachteten Zeitreihen eine Koiniegrationsbe-
ziehung bilden,

Diese Bedingungen scheinen nach den Integrations- und Kointegrationstests
mehr oder weniger erfiillt zu sein, zumindest fiir die drei Haushaltstypen (HH1,
HH2, HH3), offenbar weniger fiir dic Gesamtwirtschaft. Deshalb kdnnen die
Parameterschitzungen, die bei den Kointegrationstests sozusagen als Abfall-
produkt angefallen sind, zur Bestimmung von Preis (&5} und Ausgabenelastizi-
titen (77;) der Dienstleistungsnachfrage herangezogen werden. Dazu benutzt
man die in Abschnitt C.IL.1 aufgefiihrten allgemeinen Gleichungen [C.7] und
[C.10}, die unter Beriicksichtigung der Parameter der Kointegrationsregressio-
nen {Gleichungen [C.99a,b], {C.100a,b], [C.101a,b], [C.102a,b]} folgendes Bild
fiir die gesuchten Elastizititen ergeben:

[C103] 7, = 1+22
Wi
€C104] &, = 2845, -1
Wi
» o, —_
[C.lOS] sqﬁ = W_MJ‘- wfi
5i
Cl% L} - a;ﬁ — b L] _ - *
[C. ] Esg'- = ?'ngi ZW. ngi = _'(E&.'i +8§i)
E-]

mit 1), = Ausgabenelastizitit der Dienstleistungsnachfrage
&, = kompensicrie Eigenpreiselastizitit der Dienstleistungs-
nachirage
€5 = kompensierte Kreuzpreiselastizitit der Dienstleistungs-
nachfrage in bezoug auf Nahrungsmittel
£ = kompensierte Kreuzpreiselastizitit der Dienstleistungs-
nachfrage in bezug auf Industriegiiter.

Dabei steht der Index i fiir die drei Haushaltstypen bzw, fiir dic Gesamtwirt-
schaft; der Querstrich fiber den jeweiligen Ausgabenanteilen soll andeuten, da
die Elastizititen fiir durchschnittliche Ausgabenanteile berechnet worden sind,
&5 wird nur fiir die Dienstleistungsnachfrage der Gesamtwirtschaft iiber Qg
frei geschitzt; bei den drei Haushaltstypen (HH1, HH2, HH3) gilt ja wegen der
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dort bei der Schiitzung auferlegten Restriktion der Homogenitit 3&6 =—{o, +
o;5). Anders als bei der klassischen Vorgehensweise nach Stone [1954] werden
also bei dieser ersten Schitzung der Elastizitéiten der Dienstleistungsnachfrage
die Querschnittsinformationen fiir die Ausgabenelastizititen noch nicht genutzt,
d.h., diese erste Schiitzung erfolgt fiir unrestringierie Ausgabenelastizitiiten.

Di¢ Ergebnisse fir die mit den beiden Versionen des statischen Modells er-
mittelten Elastizititen sind in Tabelle 20 enthalten. Zu beachten ist zuniichst,
dal bei Regressionen mit integrierten Zeitreihen die -Werie der Parameter-
schitzungen gegen Zufallszahlen konvergieren [Stock, Watson, 1988b]. Uber
die statistische Signifikanz der mit diesem Ansatz ermittelten Nachfrageelasti-
zititen 148t sich also keine Aussage treffen. Hier geht es ledigiich darum, ein
Referenzsystem fiir Schitzungen mit dynamischen Modellen herzustellen. Das
exsrem hohe R? aller Schitzongen konnte nidmlich so interpretiert werden, daB
ein¢ zusitzliche Modellierung der Dynamik die Schiitzergebnisse wohl kaum
verdndem wird, was als ein Indiz fir die Anwendbarkeit des Theorems von
Stock [1987] fiir die vorliegenden Schitzungen betrachtet werden mag. Ob
diese Vermutung tatsichlich zutriffe, soll in ¢inem der folgenden Abschnitte
genauer untersucht werden.

Bei den hier vorliegenden Ergebnissen zeigt sich nun recht deutlich, daf die
statistisch leidlich gesicherte Existenz einer Kointegrationsbeziehung zwischen
Auvsgabenantetlen anf der einen Seite sowie Gesamtausgaben und (relativen)
Preisen aof der anderen offenkundig keine Garanti¢ fiir ¢in $konomisch plau-
sibles Ergebnis beinhaltet: Die kompensierten Eigenpreiselastizitiiten der
Dienstleistungsnachfrage (£%,) weisen auBer fiir den Haushaltstyp 3 ein positi-
ves Vorzeichen auf. Dies steht in eindeutigem Gegensatz zur theoretischen
Vorhersage, nach der kompensierte Nachfragefunktionen keine positive Stei-
gung aufweisen kiinnen. Zu beachten ist auch, dalt die Aufnahme einer Trend-
variablen in die Kointegrationsregression einen starken Einfluf auf die ge-
schiitzte Ausgabenelastizitit hat. Ohne die Trendvariable schitzt man eine eher
ausgabenelastische Dienstleistungsnachfrage, mit einer Trendvariablen eine
durchweg aunsgabenunelastische. Die Trendvariable fingt bei diesen Schitzoan-
gen den Anstieg der nominalen Dienstleistungsangaben auf, so dafl die realen
Gesamtansgaben hier nur noch die Abweichungen von diesem Trend im stati-
stischen Sirne erkliiren. Richtet man das Augenmerk auf die Ergebnisse flir den
Haushalestyp 3, bei dem im Sinne der Kointegrationstests die besten Ergebnisse
erzielt werden, dann findet man in der Version mit einer Trendvariablen cine
preiselastische (€3, = —1,08) und eine ausgabenunelastische (17, = 0,32) Dienst-
leistungsnachfrage, in der Version ohne Trendvariable eine preisunelastische
und ausgabenelastische Dienstleistungsnachfrage, wobei die statistische Signi-
fikanz dieser Schidtzungen offenbleiben muB. Der erste Befund sieht im Gegen-
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Tabelle 20 — Elastizititen der Dienstleistungsnachfrage fiir das statische
Model1&:b

Gesamt-

Haushaltstyp 1 | Haushaltstyp 2 { Haushaltstyp 3
A, yp aushaltstyp aushaltstyp wirtschaft

a) Kointegrationsregressionen mit einer Trendvariablen

7, 0,06 0,78 0,32 0,38
Ess 011" 0,97 -1,08 0,28
e -0.62 0,51 -~ 0,64 -0,30
Esp 0,51 0,46 0,44 1,32
R 0,99 0.99 0,98 0,99
Freiheiisgrade 24 25 20 22

b} Kointegrationsregressionen ohne Trendvariable
N, 1,64 1,16 1,06 0,94¢
£ 0,14 1,25 045 0,15¢
g 247 2,04 -1,69 -2,05¢
Egp 2,33 0,79 2,14 1,86°
IS 0,98 0.98 0,93 095
Freiheitsgrade 26 25 21 24

3Zur Erliuterung vgl. Text. — PGeschiitzt unter der Restriktion der Homogenitat, —
©Geschiitzt ohne die Restriktion der Homogenitiit.

Quelle: Datensitze I11.1-111.3, vgl. Anhang I1; eigene Berechnungen.

satz zur Nachfragehypothese des Strukturwandels, nach der von einer ausga-
benelastischen und einer preisunelastischen Dienstleistungsnachfrage auszu-
gehen ist, withrend der zweite Befund mit dieser Hypothese tibercinstimmt.

Die Querschnitisergebnisse fiir Angestellten- und Beamterhaushalte (Ehe-
paar, 2 Kinder), die dem Zeitreihen-Haushaitstyp 3 enisprechen, deunteten eben-
falls auf eine ausgabenelastische Dienstleistungsnachfrage hin (Abschnitt
C.I11.5). Gegen diesen Befund konnten allerdings gewisse Vorbehalte angemel-
det werden, ohne dab es aufgrund der Datenlage miglich gewesen wire, diese
Vorbehalte empirisch zu untermauvern, Die Zeitreihenergebnisse fiir den Haus-
haltstyp 3 in der Schiitzung mit der Trendvariablen scheinen nun diese Vorbe-
halte zu bestitigen. Auch um diese These zu iiberpriifen, wird im néichsten Ab-
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schnttt untersucht, wie und ob sich die Ergebnisse filr die Preiselastizitfiten ver-
dndern, wenn die bei der Querschnittsanalyse ermittelien Ausgabenelastizitiiten
als Restriktion in den Schiitzansatz aufgenommen werden, und ob eine solche
Veriinderung des Schitzansatzes im Sinne der Kointegrationstheorie zulissig
ist. Dabei wird im folgenden allein der CRDW-Kointegrationstest benatzt, da
von deri anderen Testverfahren nach den bisherigen Ergebnissen allenfalls mar-
ginale Informationsgewinne zu erwarten sind.

b. Schitzungen mit restringierten Ausgaben-
elastizitaten ’

Bei der Querschnitisanalyse konnten fiir eine Reihe von Haushaltstypen recht
unterschiedliche Ausgabenelastizitéiten geschéitzt werden. Diese Ergebnisse sol-
len als Restriktion verwendet werden, so daBl in diesem Abschnitt nur die
Preiselastizititen frei geschiitzt werden. Eine solche Vorgehensweise erscheint
auch deshalb sinnvoll, weil die erklirenden Variablen, nimlich Gesamtausga-
ben und Preise, iiber den Zeitablauf betrachtet eng miteinander korreliert sein
md&gen ond es von daher aus statistischer Sicht hiufig sehr schwierig ist, den je-
weiligen Einflufl der exogenen Variablen zu isolieren. Die Verwendung von A-
priori-Informationen bietet einen Ausweg aus diesem Dilemma. Allerdings
konnen nicht alle bei der Querschnittsanalyse gewonnenen Erkenntnisse fiir die
Zeitreihenanatyse genutzt werden, da hier nur Angaben fiir drei Haushaltstypen
zur Verfiigung sichen,

Charakteristisch fiir den Haushaltstyp 1 sind #ltere Ehepaare, deren Haupt-
einkommensquelle Ubertragungen vom Staat und von (ehemaligen) Arbeitge-
bern sind, Bei den Haushaltstypen 2 und 3 werden Ehepaare mit zwei Kindern
erfaBt, wobei mindestens ein Kind unter 15 Jahren ist. Wihrend der Haushalts-
typ 2 grundsiitzlich nur einen Verdiener aufweist, kbnnen beim Haushaltstyp 3
beide Ehepartner einer Erwerbstitigkeit nachgehen. Im groBien und ganzen ist
es somit moglich, diesen drei Zeitreithen-Haushalistypen vergleichbare Quer-
schnitts-Haushaltstypen zuzuordnen, wobei nawrgemidfi keine volistindige
Ubereinstimmung erreicht werden kann, Danach sollte der Haushalistyp 1 eine
Ausgabenelastizitit in der Nihe von 1 aufweisen (Tabelle 9.a), der Hanshalts-
typ 2 eine zwischen 1 fiir Arbeiter- und 1,3 fiir Angestelltenhaushalte {Tabelle
11), und der Haushaltstyp 3 sollte durch eine deutlich tiber 1 liegende Ausga-
benelastizitit gekennzeichnet sein (Tabelle 11).

Unter Beriicksichtigung der teilweise recht schwachen statistischen Signifi-
kanz der Querschnittsergebnisse wurde hier so verfahren, dal die Ausgabenela-
stizitit '

— fiir den Haushaltstyp 1 alternativ auf 0,8 bzw. auf 1,0,



130

— fiir den Haushaltstyp 2 alternativ auf 1,0 bzw. auf 1,2 und
~— fiir den Haushaltstyp 3 aof 1,2

festgesetzt wurde.

Der Einbau dieser Restriktionen erfolgt durch eine einfache Umformung der

Schitzgleichungen [C.99a,b], [C.100a,b]) und [C.101ab], so wie sic in Ab-
schnitt C.I1.2 beschrieben wurde, Demnach multipliziert man die Variable Ge-
samtausgaben {fpcr} mit einer anhand von Gleichung [C.103] entsprechend der
jeweils gewdhlten Reswiktion fiir 17, bestimmten Konstanten und zicht dann
dieses Produkt von dem Ausgabenanieil (w) ab. Fiir 77;,=1 braucht nichis
abgezogen zu werden, weil die gesuchte Konstante hier gleich Null sein muB;
fiir 7, = 1,2 folgt aus Gleichung [C.103] beispielsweise: a; = (1,2 - 1)w,;. So-
mit erhilt man immer dann eine newe endogene Variable, wenn die Ausgaben-
elastizitit auf Werte von ungleich Eins restringiert wird. Diese konstruierten
Zeitreihen missen nun zundichst wiederum auf I(1) getestet werden, bevor eine
Kointegrationsheziechung geschitzt und darauws Preiselastizitfiten ermittelt wer-
den kénnen.
Tabelle 21 enthilt fiir dic drei Haushalistypen die Ergebnisse der Integra-
tionstests fiir die konstruierten “restringierten” Ausgabenanteile, wobei in
Kiammem jeweils die entsprechend den Querschnittsvorgaben eingebauten Re-
striktionen aufgefiihrt sind. Nach den analog zu Abschnitt C.1V.2.a durchge-
filhrten DF-Tests kinnen auch diese Ausgabenanteile als I(1) betrachtet wer-
den, nicht jedoch als I(2). Damit ist nach rein statistischen Kriterien die Schiit-
zung einer modifizierten Kointegrationsregression analog zu den Gleichungen
[C.99a,b], [C.100a,b] und [C.101ab] auch fiir restringierte Ausgabenanteile
moglich.®! Der Unterschied zu den im vorhergehenden Abschnitt benutzten
Schiizansitzen besteht also lediglich darin, daB hier die Gesamtausgaben (tpcr)
nicht mehr als exogene Variablen auftauchen und (zum Teil) andere Ausgaben-
anteile als endogene Variablen benutzt werden.

Die Ergebnisse der CRDW-Kointegrationstesis fiir die ausgabenelastizi-
tétsrestringierie Dienstleistungsnachfrage der drei Haushaltstypen sind in Ta-
belle 22 anfgefithrt, Der Befund ist wiederum nicht eindeutig, und er ist ans
Sicht der Kointegrationstheorie nicht nnbedingt schliissig. Die CRDW-Testwer-
te liegen im Unschérfebereich, so daB die Nulthypothese der Nicht-Kointegra-
tion nach rein statistischen Kriterien weder angenommen noch verworfen wer-

1 Tests auf die deterministischen Eigenschaften der restringierten Ausgabenanteile
konnen hier entfallen, da die Aufnahme einer Trendvariablen in die Kointegrations-
regressionen bereits aufgrund der mdéglicherweise unterschiedlichen deterministi-
schen Eigenschaften der relativen Preise begriindet werden kémnte (vgl. dazu Ab-
schnitt C.IV.2.b). Im folgenden wird analog zur Yorgehensweise im vorhergehenden
Abschnitt sowohl mit als auch chne Trendvariable auf Kointegration getestetr.
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fiir restringierte Ausgabenan-

teile?
(1)-Test 1(2)-Test
empirisch empirisch
bestimmte | DFY ADF® | bestimmte | DEb ADF®
Laglinge Laglinge
HH1
w (08)] 1=0 2008  -00md 1=0 478 5169
HH2
w, {1,2) 1=3 002 0,98 1=2 -4.58 —1,M
HH3
w, (1,2) 1=3 0,65 2,22 1=0 %55 -5014

8;-Werte des relevanten Parameters der Schallzgleichung; zur Erlduterung vgl. Text,
filr kritische Werte vgl. Tabelle I'V.1 in Anhang [V. — "]

= {). — °Fiir die empirisch
bestimmte Laglinge. — CESH

Quelle: Datensétze I11.1-111.3, vgl. Anhang I1I; eigene Berechnungen.

Tabelle 22 — CRDW-Kointegrationstests fiir Schitzungen mit restringierten

Ausgabenelastizititen
Mit einer Trendvariablen Chne Trendvariable

Restriktion fir 1, n CRDW n CRDW
HH1

7,=08 3 1,16 2 118

n,=10 3 1,15 2 1,18
HHZ

7= 1,0 1,28 2 1,16

7,=12 1,19 2 1,12
HH3

n,=12 4 1,57 3 1,58
n = Anzah! der Regressoren.

Quelle;: Datensitze I11.1-111.3, vgl. Anhang III; eigene Berechnungen.
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den kann. Zu beachten ist auch, daB beide Kointegrationsregressionen — so-
wohl dicjenige mit als auch diejenige ohne Trendvariable —— in etwa gleiche
CRDW-Testwerte liefern. Somit scheitert hier ebenso wie im vorangegangenen
Abschnitt (Tabellen 18 und 19) der Versuch, die Plausibilitit verschiedener Ko-
integrationsregressionen anhand statistischer Kriterien za evaluieren, an der ge-
ringen Trennschirfe der Kointegrationstests.”2 An dieser Stelle wird die enge
Parallele zwischen Integrations- und Kointegrationstests deuatlich. Hier wie dort
ist es nicht moglich, den “wahren” datenerzeugenden ProzeB der zn analysie-
renden Zeilreihe zu entdecken, weil jeder integrierte bzw. kointegrierte ProzeB
in begrenzten Stichproben ebensogut durch einen nichtintegrierten bzw. nicht-
kointegrierten Prozef approximiert werden kano (Campbell, Perron, 1991].

Insgesamt betrachtet kénnte man die Ergebnisse in Tabelle 22 so deuten, daB
die anhand der Querschnittsergebnisse begriindeten Restriktionen fiir die Aus-
gabenelastizititen nicht von vornherein verworfen werden kénnen. Dieser Be-
fund stiitzt die Spezifikation der Kointegrationsregression ohne Trenrdvariable,
die zu ganz dhnlichen Avsgabenelastizititen gefiihrt hat.

Zu fragen bleibt, ob man mit restringierten Ausgabenelastizititen andere
Preiselastizitiiten der Dienstleistungsnachfrage schiitzt als ohne diese Restrik-
tionen, wobei iiber die statistische Signifikanz der geschiitzten Elastizitéiten
abermals keine Aussage getroffen werden kann. Tabelle 23 zeigt, daB dies nur
fiir den Haushaltstyp 1 zutrifft, fiir den man jetzt eine (theorickonforme) nega-
tive kompensierte Eigenpreiselastizitit erhiilt — allerdings nur fiir die Variante
mit einer Trendvariablen. Beim Haushaltstyp 2 haben die alternativen Restrik-
tionen fiir die Ausgabenelastizitit dagegen keinen nennenswerten Einflufl auf
die geschitzie Figenpreiselastizitit, die nach wie vor positiv ist.9

Somit erhdlt man mit dem statischen Modell der Dienstleistungsnachfrage
nur fiir den Haushaltstyp 3 einen einigermalen {iberzeugenden statistischen Be-
fund. Fiir die beiden anderen Haushaltstypen und fiir die Gesamtwirtschaft ist
der empirische Befund eher diffus. Teilweise erhiilt man positive kompensierte
Eigenpreiselastizitiiten, und eine Diskriminierung zwischen alternativen Re-
striktionen ist anhand rein statistischer Kriterien nicht maglich. Auffillig aber
ist, daB bei der Zeitreihenanalyse bislang nur wenig Evidenz fir eine ausgaben-
elastische Dienstleistungsnachfrage gefunden werden konnte, was letztlich die
Zweifel an dem Querschnittsergebnis einer ausgabenelastischen Dienstlei-
stungsnachfrage fiir einige Haushaltstypen verstirken mag.

92 Dieser Befund wird auch durch die Frgebnisse altemativer Kointegrationstests ge-
stiitzt (DF, ADF, Z ), die hier nicht gesondert aufgefiihrt werden.

93 Bei diesen Schitzungen erwies sich die Dummy-Variable fiir den Strukturbruch
198689 (Dummy?2) als statistisch nicht signifikant und wurde deshalb hier nicht be-
riicksichtigt. Diese MaBnahme hat keinen Einflu§ auf die Umkehr des Vorzeichens
der Eigenpreiselastizitit der Dienstleisningsnachfrage von Haushaltstyp 1.
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Tabelle 23 — Preiselastizitiiten fir das statische Modell der Dienstleistungs-
nachirage mit resaingierten Ausgabenelastizititen

Haushaltstyp 1 Haushaltstyp 2 Haushaltstyp 3
=08 | 7,=10 | n,=10 | =12 n=12
a) Kointegrationsregression mit einer Trendvariablen
€ -0,14 -0,25 0.87 0,77 -0,95
& -1,00 0389 ~0,49 -0,48 -1,88
£ 114 14 038 029 283
b) Koiu:egra:ic;nsregression ohnre Trendvariable
£ 1,09 0,87 157 1,35 051
£y -428 -3,85 2,36 2,02 -1,53
Eqgb 3,19 2,98 0,79 0.67 2,04

87ur Erliuterung vgl. Text. — bAufgrund der Homogenititsrestriktion als Residual-
groBe ermittelt.

Quelle: Datensiitze IH,1-111.3, vgl. Anhang III; eigene Berechnungen.

c. Schatzergebnisse fiir das vollstindige
Nachfragesystem

Die bisherige Analyse bezog sich lediglich anf eine isolierte Schitzung der
Dienstleistungsnachfrage, so daB nicht alle in einem interdependenten Nachfra-
gesystem enthaltenen Informationen fiir die Schitzung genutzt wurden. Dies
kénnte als eine Ursache fiir die — von wenigen Ausnahmen abgesehen — eher
geringe Uberzeugungskraft der bislang ermittelten Ergebnisse angefithrt wer-
den. Deshalb wurde das gesamte hier betrachtete Nachfragesystem unter den
Restriktionen der Adding-up, Homogenitit und Symmetric mit Hilfe des soge-
nannten “seemingly unrelated regression”Verfahrens geschiitzt. Ein System
mit drei Giltern impliziert insgesamt 32+ 3 = 12 Nachfrageparameter, die sich
bei Giltigkeit der Restriktionen der Nachfragetheorie anf (n-1)(1/2n+1) = § frei
zu schiitzende Parameter reduzieren. Hier wurden dafiir die Gleichungen fiir die
Dienstleistungsnachfrage und die Nahrungsmittelnachfrage gewihlt.

Diese Vorgehensweise ist auch aus Sicht der Kointegrationstheoric mehr
oder weniger gut zu begriinden, denn die Ergebnisse der Integrationstests deu-
ten darauf hin, daB die Ausgaben fiir Nahrungsmirtel (w) fiir alle Haushalisty-
pen und fiir die Gesamtwirtschaft durchaus als I{1)-Variable modelliert werden
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kénnen (vgl. dazu die Tabelen V.1-V.5 in Anhang V). Ein CRDW-Kointegra-
tionstest fiir die Nahrungsmittelnachfrage, der hier nicht gesondert aufgefiihrt
wird, erbrachte prakiisch dasselbe Ergebnis wie bei der Dienstleistungsnachifra-
ge. Die Testwerte fiir die Kointegrationsregressionen der drei Haushaltstypen
(mit und ohne Trendvariable) liegen zwischen 0,9 und 1,2, also im Unschirfe-
bereich. Fiir die Gesamtwirtschaft scheint die Nahrungsmittelnachfrage in der
hier spezifizierten Form dagegen keine Kointegrationsbeziehung zu sein, die
Testwerte fiir beide Versionen der Kointegrationsregression liegen hier unter
dem relevanten Wert von 0,7 (vgl. Tabelle 1V.2 in Anhang IV). Dies mag
damit zusammenhingen, daf bei Schiitzungen fiir die Gesamtwirtschaft mégli-
cherweise aufgrund der I{2)-Eigenschaften der beteiligter Zeitreihen nicht
relative, sondern absolute Preise verwendét werden sollten. Eine solche Vor-
gehensweise stiinde allerdings im Konflikt mit der Skonomischen Theorie, der
an dieser Stelle gegeniiber den relativ unsicheren kritischen Werten die gréBere
Plausibilitiit beigemessen werden soll, Damit lautei das zu schiitzende System
(Gleichungen {C.99a)-[C.102b]):

[C.].O?a] W, = Cy4 + O:;_; pcr + am r‘pﬁ + ais rp‘ﬁ
[C.107b] Wﬁ = Cﬁ + ﬂa fpcr + ﬁm rpﬁ + ﬁfs L,
mit | = (HH1, HH2, HH3, Gesamtwirtschaft) und

Bis (Symmetrierestriktion).

o4
Bei den Schitzungen fiir die Haushaltstypen 1 und 3 enthalten die beiden
Nachfragegleichungen eine Dummy-Variable fiir den Strukturbruch nach 1985;
die Nachfragegleichung fiir die Gesamtwirtschaft wurde, anders als in den vor-
hergehenden Abschnitien, grundstitzlich mit relativen Preisen geschitzt, wie es
der Homogenititsrestriktion entspricht. Analog zur Vorgehensweise in Ab-
schnitt C.IV.a (Gleichungen [C.103]-[C.105]) kann man mit Hilfe der ge-
schitzien Parameterwerte fiir o; und 8, die gesuchien Nachfrageelastizitaten
bestimmen, wobei wiederum eine Version mit und eine ohne Trendvariabie
geschdtzt wurde, Die Ergebnisse sind in Tabelle 24 enthalten.
Insgesamt betrachtet bestitigen diese Schitzungen den bislang wenig iber-
zeugenden Befund: Die Eigenpreiselastizititen (£7;) weisen in der Regel das
falsche Vorzeichen auf, und die Ausgabenelastizitit (7, ) wird im wesentlichen
davon bestimmt, ob die Schiitzgleichung eine Trendvariable enthilt oder nicht.
Lediglich die Eigenpreiselastizitit der Dienstleistungsnachfrage des Haushalts-
typs 3 weist fiir beide Versionen das theoretisch vorhergesagte Vorzeichen auf;
allerdings erhilt man hier in der aus Skonomischer Sicht zundichst naheliegen-
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Tabelle 24 — Nachfrageetastizititen fiir das vollstindig restringierte Modell?

Mit einer Trendvariablen Ohne Trendvariable

0| M| & | g | & | % | | & | & | &
HH1  |-001 052 008 036 031 256 -042 -039 106 0,18

HH2 0,79 ~066 1,03 099 -1,13 1,33 054 1,52 0,52 -143
HH3 042 077 097 0,24 0,17 1,51 1,08 004 025 -051
Gesamt- )

wirtschafy 1,02 0,02 0,03 -034 005 160 011 -061 022 -035

28UR-Schiitzung unter den Restriktionen der Adding-up, Homogenitit und Symme-
trie (vgl. dazu Abschnitt C.IL).

Quelle: Datensitze I11,1-111.3, vgl. Anhang III; eigene Berechnungen,

-deren Version ohne Trendvariable eine positive Eigenpreiselastizigit der Nah-
nngsmitielnachirage (E}). Zusammengenommen scheinen die Zeiweihenergeb-
nisse fiir das statische Modell somit mehr Fragen aufzuwerfen als zu beantwor-
ten. Besonders erklimngsbediirftig ist dabei wohl zum einen, welche Skonomi-
schen Faktoren fiir die Aufnahme ciner Trendvariablen in die Schiitzgleichun-
gen sprechen konnten, und zum anderen, wie das Ergebnis ¢iner positiven kom-
pensierten Eigenpreiselastizitit zustande kommen kann. Leizteres beriihrt Fra-
gen nach einer méglichen dynamischen Fehlspezifikation und vor allem nach
der Eigenschaft der schwachen Exogenitiit der verwendeten Regressoren.

d. Bewertung der Schitzergebnisse fiir das
statische Modell

Bei der Skonomischen Interpretation der in der bisherigen Analyse mit Hilfe
einer Trendvariablen erfaBten Zunahme der Dienstleistungsnachfrage riicken
verschiedene soziodemographische Faktoren ins Bild, wie etwa die Verschie-
bungen der Bevolkerungsstruktur zugunsten der Altersgruppe der iiber 635-jihri-
gen, die Abnahme der durchschnittlichen HaushaltsgrsBe sowie dic Zunahme
der Frauenerwerbstitigkeit. Diese Effekte diirften sich vor allem bei den Schiit-
zungen fiir die Gesamtwirtschaft bemerkbar machen, und insbesondere die Ver-
schiebungen der Altersstruktur kdnnten auch die Dienstleistungsnachfrage der
drei Haushaltstypen beeinflussen.

So hat sich im Zeitraum 196187 beispielsweise der Anteil der Haushalte
mit einem Haushaltsvorstand, der dlter als 65 Jahre ist, von 20 auf 25 vH erhiht
[Statistisches Bundesamt, a). Der Anteil der 1-Personen-Haushalte stieg in die-
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sem Zeitraum von 20 auf 35 vH; und besonders kriéftig nahm dabei der Anteit
der Haushalte mit einem Haushaltsvorstand zu, der jiinger als 45 Jahre war,
namlich von 6 auf 13 vH [Statistisches Bundesamt, a}.

Die Fravenerwerbstitigkeit hat sich in der Bundesrepublik im Zeitraum
1961-87 insgesamt gesehen nur recht wenig verdndert. Sie ist, im Gegensatz
zur Emwickiung in vielen anderen Lindern, sogar um 2.4 Prozentpunkte zu-
riickgegangen. Dieses Ergebnis resultiert aber aus zwei gegenldufigen Tenden-
zen. Wihrend die Erwerbstitigenquote afleinstehender Frauen von 53 auf
39 vH zuriickging, nabm dic Erwerbstitigenquote verheirateter Frauen mit
Kindem unter 18 Jahren von 33 auf 41 ¥H zu [ibid.). Die relativ konstante
aggregierte Fraunenerwerbsquote in der Bundesrepublik hingt also vermutlich
hauptséichlich damit zusammen, dafl sie nach dem Zweiten Weltkrieg einfach
deshalb relativ hoch war, weil nicht alle Frauen wegen der kriegsbedingten
Minnerdefizite in den entsprechenden Jahrgdngen (wieder) heiraten konnten
und deshalb eine Erwerbstitigkeit aufnehmen muBten. Der starke Riickgang der
Erwerbsquote alleinstehender Frauen reflektiest vermutlich das langsame Aus-
scheiden dieser Altersjahrgiinge aus dem Arbeitsmarkt. Die Zunahme der Er-
werbstitigkeit der Frau konzentriert sich also im wesentlichen auf den Haus-
halistyp Ehepaar mit Kindem, wobei noch zu bedenken 1st, dal die Kinderzahl
pro Haushalt riickliufig ist.%

Der Einfiu$ der soziodemographischen Variabien Alter, Haushaltsgréfie und
Frauenerwerbstitigkeit auf die Diensteismungsnachfrage konnte z.T. in Ab-
schnitt C.J1 nachgezeichnet werde, ohne daB allerdings eine quantitative Zu-
rechnung auf einzetne Haushaltstypen anband des vetfiigbaren Datenmaterials
méglich gewesen wiré. Ob die in der Zeitreihenanalyse teilweise benutzte
Trendvariable einzelne oder gar gemeinsame Effckte dieser Variablen wider-
spiegelt, 14B¢ sich a priori allerdings nicht entscheiden.

Wihrend eine positive Trendkomponente der Dienstleistungsnachfrage zu-
néichst aber durchaus mit den empirischen Fakien zu harmonieren scheint, steht
der Befund einer positiven (kompensierten) Eigenpreiselastizitat®> im klaren
Widerspruch zn den Vorhersagen der Theorie des Haushalts, wonach kompen-
sierte Nachfragefunktionen immer cine negative Steigung aufweisen miissen.
Im Hinblick auf die bislang recht unbefriedigenden Schitzergebnisse kinnte
man also vermuten, da entweder das hier zugrundeliegende statische Nachfra-

94 Gerade fiir den Haushaltstyp Ehepaar mit Kindemn wurden bei der Querschnittsana-
lyse (Abschnitt C.III) besonders hohe Ausgabenelastizititen ermittelt.

93 Kravis et al. [1983) ermitteln ebenfalls eine positive Eigenpreiselastizitit der Dienst-
leismngsnachfrage fiir das Vereinigte Kénigreich 1968-78 und fiir die Vereinigten
Staaten 1950-77 (GDP-Konzept); Hammes et al. [1989] ermitteln ohne Beriicksich-
tigung der Frauenerwerbstiitigkeit eine positive Eigenpreiselastizitit der Dienstlei-
stungsnachfrage fiir die Vereinigten Staaten 1950-82.
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gemodell nicht in der Lage ist, den Einflul der genannten soziodemographi-
schen Faktoren auf die Dienstleistungsnachfrage zu eifassen, oder daBl die
statistischen Daten keine eindeutige Identifikation der Dienstleistungsnachfra-
gefunktion gestatten — wobei die Nicht-Identifikation der Nachfragefunktion
gleichzeitig auch eine Folge der méglichen Fehlspezifikation sein knnte.

Zu den Annahmen des statischen Nachfragemodells gehdrt, daB sich die Pri-
ferenzen der Konsumenten, wenn iiberhaupt, dann nur sehr langsam Andern und
daB sich alle Skonomischen Anpassungsprozesse innerhalb einer Periode ab-
spielen, Es spricht vieles dafiir, da diese Annahmen gerade filr die aggregierte
Dienstleistungsnachfrage eine gewisse Berechtigung haben. Zum einen belegen
die empirischen Ergebnisse in Kravis et al. [1982], da8 die These einer stabilen
Priiferenzordnung fiir hther aggregierte Glitergruppen wie die hier untersuchien
Dienstleistungen selbst fiir einen internationalen Querschnint nicht widerlegt
werden kann. Danach wiirde also die aggregierte Dienstleistungsnachfrage in
allen Lindem von derselben Nutzenfunktion bestimmt werden. Allein die in-
ternationalen Unterschiede in den Gesamtausgaben (Einkommen) und den rela-
tiven Preisen, d.h. dic unterschiedliche Lage und Steigong der Budgetgeraden,
wiirden somit erkliren, weshalb die nachgefragien Dienstleistungsmengen von
Land zu Land divergieren. Ubertragen auof die Zeitreihenanalyse hieBe dies, daB
das statische Nachfragemodell dann seine Berechtigung hat, wenn alle Haus-
halte grundsiitzlich dieselbe Nutzenfunkion aafweisen, aber mit Budgetrestrik-
tionen konfrontiert werden, die sich im Zeitablauf dndern.

Zum anderen sind Dienstleistungen im grofen und ganzen nicht lagerfihig,
so daB hier keine Vorratshaltung betrieben werden kann. Die Preduktion und
der Verbrauch von Dienstleistungen fallen deshalb in der Regel zeitlich zu-
sammen, Zeitverzigerte Anpassungsprozesse, die im statischen Nachfragemo-
dell ignoriert werden, kénnen deshalb gerade bei der Dienstleistungsnachfrage
eigentlich keine entscheidende Rolle spielen. Somit ist auf den ersten Blick
nicht zu erkennen, daB das statische Modell der Diensteistungsnachfrage eine
grundsitzliche Fehlspezifikation beinhaltet, zumindest dann nicht, wenn es ge-
lingt, den Einfluff der soziodemographischen Trendvariablen durch eine ent-
sprechende Spezifikation des Schiitzansatzes oder durch die Auswahl einer spe-
ziellen Stichprobe zu kontrollieren, Um so mehr riickt deshalb die Frage in den
Mittelpunkt, ob nicht die Ursache fiir die hier geschitzten positiven Eigenpreis-
elastizitiiten der Dienstleistungsnachfrage in einem Identifikationsproblem®®
liegt.

% Als grundiegende Verdffentlichung zum Identifikationsproblem gilt Working
[1927]. Einen historischen Uberblick iiber die ersten Ansitze, die zur Losung des
Identifikationspreblems vorgeschlagen wurden, gibt Christ [1985]. Vgl dazu auch
dic Anmerkung von Phlips [1983, 5. 95]: “... identification problems are ignored in
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Angebots- und Nachfragekurven knnen niemals direkt beobachtet werden.
Sie sind ein gedankliches Konstrukt, mit dessen Hilfe Bewegungen der Preise
und der Mengen erklirt werden sollen. Was in den empirischen Daten auf-
scheint, sind die Schnittpunkte dieser hypothetischen Kurven, so da man im-
mer nur dicjenigen Mengen bestimmen kann, die zu den jeweils herrschenden
Marktpreisen ge- und verkauft worden sind. Die empirischen Daten reprisentie-
ren deshalb Situationen eines Gleichgewichis zwischen Angebot und Nach-
frage. Um anhand dieser Daten eine Nachfrage- oder eine Angebotsfunktion zu
identifizieren, bentitigt man Informationen daritber, welche Variablen das An-
gebot und welche die Nachfrage beeinflussen, Wenn Angebot und Nachfrage
von denselben Variablen abhidngen, ist eine Identifikation nicht mdéglich, Dazu
mul} mindestens eine Variable vorhanden sein, die entweder nur das Angebot
oder nur die Nachfrage beeinfluBt, Bei der bisherigen Analyse ist beispielswei-
se stets postuliert worden, daf die (relativen) Preise und die reaten Gesamtans-
gaben fiir den privaten Verbrauch schwach exogen fiir die Dienstleistungsmen-
gen sind. Da Angebot und Nachfrage in der Regel Preise und Mengen simultan
bestimmen, kénnte hier eine Erklidrung fir die bislang unbefriedigenden Schit-
zungen fiir die Preisclastizitéten liegen.

Eine Nachfragefunktion kénnte man z.B. immer dann relativ gut bestimmen,
wenn die Angebotsfunktion in Abhiingigkeit von nicht identifizierten (exoge-
nen) Variablen schwankt, diese Variablen aber keinen Einflul auf das Nachfra-
geverhalten der Konsumenten haben. Die Schuittpunkte zwischen Angebots-
und Machfragekurven wiirden in e¢inem solchen Fall alle auf der Nachfrage-
funktion liegen, die somit eindeutig identifiziert wire.”’ Im umgekehrten Fall
einer relativ stabilen Angebotsfunktion und einer stark schwankenden Nachfra-
gefunktion wiirde man aber mit demselben Datensatz eine Angebotsfunktion
identifizieren. Um die Schiiizergebnisse flberhaupt interpretieren zu kdnnen,
muf man also zum einen gewisse Vorstellungen dariiber besitzen, in welcher
Weise unberiicksichtigte Variable die Angebets- und die Nachfragefunktion
verschieben kiinnen, und zum anderen gilt es, die postulierte schwache Exoge-
nitit der verwendeten Regressoren zu iiberpriifen. Fiir die hier analysierten Da-
tensétze fiir die Gesamtwirtschaft und die drei Haushalistypen ergeben sich aus
diesen Uberlegungen ganz unterschiedliche Konsequenzen.

practice, whenever complete systems of demand equations (or several demand
equations) are to be estimated”.

9 Die Nachfrage nach landwirtschaftlichen Produkten gilt beispielsweise als relativ
stabil im Vergleich zu den Angebotsschwankungen, die zu einem grofien Teil von
nicht vorhersehbaren klimatischen UnregelmiBigkeiten verursacht werden. Deshalb
ist dic Nachfragekurve flir landwinschafiliche Produkte anhand der empirischen Da-
ten relativ leicht zu identifizieren, Vgl. dazu als grandlegende Studie Schultz [1938).
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Betrachtet seien wiederum die drei soziodemographischen Faktoren Alter
des Haushaltsvorstands, durchschnittliche Haushaltsgrofe und Frauenerwerbs-
titigkeit. Die “Vergreisung” der Bevtlkerung und die Abnahme der durch-
schnittlichen HaushaltsgriiBe werden sich vermutlich allein auf die Nachfrage
nach Dienstleistungen auswirken, wihrend die Zunahme der Franenerwerbsti-
tigkeit neben der Diensteistnngsnachfrage auch das Dienstleistungsangebot be-
einflussen dirfie. Man kdnnte versucht sein darilber zu spekulieren, daff die
Dienstleistungsnachfrage von diesen exogenen Faktoren stéirker beeinflult wird
als das Dienstleistungsangebot, so daB grundsitzlich eher eine Angebots- als
eine Nachfragefunktion aus den empirischen Daten aufscheinen mag. Dazu
wiirde letztlich auch die hier in einigen Féllen ermittelte positive Eigenpreis-
elastizitt der gesamtwirtschafilichen Dienstleistungsnachfrage passen. Nimmt
man die ungekliirte Frage der schwachen Exogenitiit der Preise fiir die Mengen
hinzu, iiberrascht es eigentlich kaum noch, daB insbesondere die gesamitwirt-
schaftliche Analyse wenig iiberzeugende Ergebnisse erbracht hat.

Diese Identifikationsprobleme kann man aus dkonomischer Sicht nicht ein-
fach dadurch 15sen, dal man die genannten soziodemographischen Variablen in
die Schitzgleichung aufnimmt, denn es gibt wohl keine unmittelbar einleuch-
tende Begriindung dafiir, weshalb z.B. eine gesamtwirtschaftliche Zunahme der
Frauenerwerbstiitigkeit oder die Vergreisung der Bevblkerung als Arguments in
der Nutzenfunktion eines repriisentativen Wirtschaftssubjekts (Haushalts) auf-
tauchen sollten. Genauw dies wiirde eine Aufnahme dieser Variablen in den hier
benutzten Schitzansaiz aber implizieren. Eine Losung des Identifikations-
problems ist deshalb von der gesamiwirtschaftlichen Analyse aoch nicht unbe-
dingt zu erwarten. Anders sieht es dagegen fiir eine Anpalyse der verschiedenen
Haushalistypen aus.

Alle Haushalte werden mit denselben Verschiebungen der gesamtwirtschafi-
lichen Dienstieistungsangebotsfunktion konfrontiert, die zomindest zum Teil
von der Zunahme der Frauenerwerbstétigkeit verursacht werden diirfter, Dafiir
spricht nicht zutetzt, dal die neu ins Erwerbsleben eintretenden Frauen iiber-
wiegend im Dienstleistungssektor eine Anstellung finden. Diese Variation der
Angebotskarve erbffnet die Moglichkeit, eine Nachfragekurve fiir einzelne
Haushaltstypen zu identifizieren. Dabei muB es sich um solche Haushaltstypen
handeln, bei denen die Zunahme der Frauenerwerbstitigkeit keinen EinfluB auf
ihre Dienstleistungsnachfrage hat. Dariiber hinaus muf} ausgeschlossen werden
kdnnen, dal andere nicht spezifizierte Fakioren die Dienstleistungsnachfrage
dieser Haushaltstypen beeinflussen.

Im Gegensatz zur gesamtwirtschaftlichen Analyse kann man fiir einzelne so-
ziodemographische Faktoren ausschlieBen, dafl sie die Diensdeismngsnach-
frage der hier behandelten Haushaltstypen beeinflussen. Die Haushaltsgrofie
wird z.B. bei den Haushaltstypen 1, 2 und 3 dber die Zeit hinweg konstant ge-
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halten. Anderungen der durchschnittlichen HaushaltsgréBe, wie sie gesamtwirt-
schaftlich ja zu beobachten sind, scheiden also als Determinante der Dienstlei-
stungsnachfrage dieser Haushaltstypen aus.

Ebensowenig kann die gesamtwirtschaftlich zu beobachtende Zunahme der
Erwerbstiitigkeit verheirateter Fraven die Dienstleistungsnachfrage der Haus-
haltstypen 1 und 2 beeinflussen, weil diese Haushalte entweder Unterstiitzungs-
empfinger sind (Typ 1) oder grundséitzlich nur einen Verdiener haben (Typ 2).
Nur beim Haushaltstyp 3 kann man a priori nicht ausschlieBen, da sich der
Anteil der Doppelverdienerhaushalte an allen Haushalten dieses Typs im Zeit-
ablauf erhtht hat. Tatsichlich ist dieser Effekt aber bei den Haushalten, die
vom Statisiischen Bundesamt in die Stichprobe fiir den Haushaltstyp 3 einbe-
zogen wurden, bislang nicht aufgetreten. Der Hauptverdiener hat bei diesem
Haushaltstyp also praktisch iiber den gesamten Untersuchungszeitraum hinweg
cinen konstanten Anteil zum Gesamteinkommen aus unselbstindiger Arbeit
beigetragen: Dieser Anteil betrug 98,4 vH im Jahr 1965, 99,2 vH im Jahr 1975
und 96,7 vH im Jahr 1986 (Statistisches Bundesamt, ¢]. Damit scheidet die Zu-
nahme der Frauenerwerbstitigkeit auch beim Haushaltstyp 3 als Determinante
der Dienstleistungsnachfrage aus.

Von den bereits in Abschnitt C.IIT untersuchten soziodemographischen Fak-
toren verbleiben die Verschiebung der Altersstruktur der Bevilkerung und die
Verschiebung der Gewichte der Sozialtypen als potentielle EinfluBgroBen der
Diensdeistungsnachfrage. Fiir die Nachfrageanalyse der hier behandelten
Haushaltstypen 1, 2 und 3 kéinnten sie z.B. eine Rolle spielen, wenn sich

— das Durchschnitisalter der Bezugspersonen der Haushaltstypen veridndert
hat,

— das Durchschnittsalter verschiedener Sozialtypen innerhalb der Haus-
haltstypen im Zeitablauf auseinanderentwickelt oder

— das Gewicht von Sozialtypen mit unterschiedlichem Durchschnittsalter
oder mit unterschiedlichem Ausgabenverhalten innerhalb der Haushalts-
typen verindert.

Nach Angaben des Statistischen Bundesamtes®® hat sich das Durchschnitts-
alter der Bezugspersonen der Haushalistypen im Zeitraum 1965-89 nur recht
wenig gedndert: Beim Typ 1 stieg es von 70 anf 73 Jahre an, beim Typ 2 fiel es
von 39 aof 38 Jahre und beim Typ 3 blieb es mit 42 Jahren konstant. Gedndert
haben sich in diesem Zeitraom allerdings die Gewichte der sozialen Gruppen
innerhalb der Haushaltstypen. Der Haushaltstyp 1 besteht heute praktisch nur
noch aus Rentnerehepaaren, denn der Anteil der Soziathilfeempfinger ging von

98 Die folgenden Angaben sind beim Statistischen Bundesamt auf Anfrage zu erhalten.
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23 vH (1965) auf 1 vH (1989) zuriick. Bei den Haushaltstypen 2 und 3 hat der
Anteil der Angestelltenhaushalte im Zeitraum 1965-89 zu Lasten der Arbeiter-
(Typ 2) bzw. der Beamtenhaushalie (Typ 3} zugenommen: Beim Typ 2 stieg
der Angestelltenanteil um 8 Prozentpunkte auf 53 vH und beim Typ 3 siieg er
am 10 Prozentpunkte auf 70 vH an. Anch wenn diese Informationen keinen di-
rekten Hypothesentest zulassen, so kann man mit ihrer Hilfe doch dariiber spe-
kulicren, ob die Dienstleistungsnachfrage der Haushaltstypen 1, 2 und 3 in
gleicher Weise von diesen Strukturverinderungen betroffen wird. Derjenige
Haushalistyp, dessen Dienstteistungsnachfrage auch von diesen EinflugriBen
50 gut wie unberiihrt bleibt, kinnte dann als aussichtsreichster Kandidat fiir ei-
ne Identifikation der Nachfragekurve gelten, so lange die Frage der schwachen
Exogenitit der relativen Preise vernachlissigt wird.

Auns den Daten fiir die sozialen Gruppen innerhalb der Haushaltstypen folgt
zunéchst, dal insbesondere die Dienstleistungsnachfrage des Haushaltstyps 1
von den Strukturverinderungen betroffen sein diirfte. Zu vermuten ist niimlick,
daB sich die zum Haushaltstyp 1 zusammengefaiten Sozialtypen “Rentner”
sowie “Sozialhilfeempfanger” hinsichilich ihres Durchschnittsalters unterschei-
den. Rentnerehepaare werden im Durchschnitt dlier sein als Sozialhilfeempfin-
gerchepaare. Wenn diese Vermutung zutrifft, dann diirften die beiden Sozialty-
pen aber eine ganz unterschiedliche Dienstleistungsnachfrage anfweisen. Nach
der Lebenszyklus-Hypothese des Konsums fragen “jiingere™ Haushalte nimlich
relativ mehr langlebige Konsumgilter nach als dltere, was umgekehrt heillt, dal
“alte” Haushalte relativ mehe Dienstleistungen nachfragen. Die aggregierte
Dienstleistungsnachfrage des Haushalistyps 1 diirfie sich deshalb als Folge des
zunchmenden Gewichts der Rentnerhaushalte verschiecben, wobei sich diese
Verschiebung letztlich auch an der Zunahme des Durchschaittsalters ablesen
148¢t. Eine Identifikation der Dienstleistungsnachfragefunktion dieses Haushalts-
typs anhand des gewihlien Schiitzansatzes mufi deshalb von vomherein als
problematisch erscheinen,

Der Haushalistyp 2 besteht aus Angestellten- und Arbeiterfamilien mit mitt-
lerem Einkommen. Die Ausgaben eines durchschnitilichen Arbeiterhaushalis
(Ehepaar, 2 Kinder) fiir den privaten Verbrauch betrugen im Jahr 1983:
3101 DM, die eines durchschnitilichen Angestelltenhaushalts 3929 DM (Beam-
te: 4077 DM) {Statistisches Bundesamt, b]. Deshalb kdnnte man vermuten, daf
sich Arbeiter- und Angestelltenhaushalte des Haushaltstyps 2 mit einem in etwa
gleichen (mittleren) Einkommen hinsichtlich ihres Durchschnittsalters untes-
scheiden. Die Angestelltenhaushalte dieser Einkommensklasse sind méglicher-
weise im Mitiel etwas jlinger als die entsprechenden Arbeiterhanshalte. Indireke
bestiitigt wird diese Vermutung dadurch, dal das Durchschnittsalter dieses
Haushaltstyps leicht zuriickgegangen ist und sich gleichzeitig der Anteil der
Angestelltenhaushalte erhéht hat. Anders als beim Hauashaltstyp 1 wird der
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Altersstruktureffekt beim Haushaltstyp 2 aber wohl von geringer quantitativer
Bedeutung fiir die Dienstleistungsnachfrage sein. Viel wichtiger erscheint hier,
dab sich Arbeiter- und Angestelltenhaunshalte — wie die Querschnittsanalyse in
Abschnitt C.II gezeigt hat — offenbar grundsiitzlich in bezug auf die Dienst-
leistungsnachfrage unterscheiden, wobei die ausgepriigtesten Unterschiede ge-
rade beim Haushaltstyp “Ehepaar mit Kindern” zu bestehen scheinen (Tabel-
len 11 und 14). Wenn aber Arbeiterhaushalte eine grunds#zlich andere Dienst-
leistungsnachfrage aufweisen als Angestelltenhaushalte, dann miissen sich Ver-
schicbungen der Gewichté dieser beiden Sozialtypen auf die aggregierte
Dienstleistungsnachfrage des Haushaltstyps 2 auswirken. Bei diesem Haus-
halistyp sorgen also vermutlich weniger Verschicbungen der Altersstruktur als
vielmehr Verschiebungen der Gewichte der Sozialtypen dafiir, daB auch hier
die aggregierte Dienstleistungsnachfrage nur sehr schwer zu identifizieren sein
diirfte.

Eigentlich besteht aufgrund der hier angestellten Uberlegungen nur beim
Haushaltstyp 3 eine gewisse Hoffnung, eine Dienstleistungsnachfragekurve za
identifizieren. Die HaushalisgroBe ist konstant, die Zunahme der Frauener-
werbstitigkeit spielt de facto keine Rolle, und das Durchschnittsalter der Be-
zugsperson hat sich nicht verdndert. Demnach ist bei Schitzungen fiir diesen
Haushaltstyp die Aufnahme einer Trendvariablen aus Skonomischer Sicht we-
niger plausibe! als bei den anderen Haushaltstypen. Hinzu kommt, dag die
Querschnittsanalyse in Abschnitt C.IT1 gezeigt bat, da Angestellten- und Be-
amtenhaushalte des Typs “Ehepaar mit Kindern” ein recht dhnliches Ausga-
benverhalten aufweisen (Tabelle 14). Die Anteilsverschiebungen zugunsten dex
Angestelltenhaushalte diirfien also die aggregierte Dienstleistungsnachfrage des
Haushaltstyps 3 kaum beeinflussen. Fiir dic Homogenigit dieses Haushaltstyps
spricht dariiber hinaus auch noch, dall die durchschnittlichen Gesamtausgaben
von Angestellten- und Beamtenhaushalten (Ehepaar, 2 Kinder) recht nahe bei-
einanderliegen, im Gegensatz zu den bereits erwihnten Unterschieden zwi-
schen Angestellten- und Arbeiterhaushalten: Das durchschnittliche Beamten-
chepaar mit 2 Kindern gab z.B. im Jahr 1983 mit 4077 DM pro Monat nur
148 DM mehr firr den privaten Verbrauch aus als das entsprechende Angestell-
tenchepaar, aber 976 DM mehr als das entsprechende Arbeiterehepaar
{Statistisches Bundesamt, b].

Insgesam¢ betrachtet wird die aggregiertc Dienstleistungsnachfrage des
Haushaltsiyps 3 von den hier behandelten soziodemographischen Faktoren also
nur recht wenig beeinfluBt — auf jeden Fall weniger als die der Haushaltstypen
1 und 2. Deshalb scheint eine Identifikation der Dienstleistungsnachfragekurve
fiir diesen Hanshaltstyp am ehesten méglich zu sein. In der Tat konnte ja in der
Regel nur fiir den Haushaltstyp 3 bei allen Schitzungen eine aus theoretischer
Sicht konsistenie negative Eigenpreiselastizitit der Dienstleistungsnachfrage



143

ermittelt werden. Davon unberiihrt ist allerdings die Frage nach der Effizienz
der Schitzungen, d.h. die Frage nach der schwachen Exogenitit der verwende-
ten Regressoren. Die bei der Gesamtschitzung fiir das Nachfragesystem {Ab-
schnitt C.IV.4.c) ermitielte positive Eigenpreiselastizitit der Nahrungsmittel-
nachfrage des Haushaltstyps 3 wiirde so gesehen darauf hindeuten, daB sie nicht
gegeben ist.

Festzuhalten bleibt, daB eine Dienstieistungsnachfragefunktion fiir die Ge-
samtwirtschaft oder fiir dic Haushaltstypen 1 und 2 wohl kaum zu identifizieren
sein wird, weil eine Reihe von soziodemographischen Faktoren die Lage der
Nachfragekurve zu beeinflussen scheint. Diese exogenen Variablen kbnnen
aber aufgrund der Datenlage nichi hinreichend quantifiziert werden, und eine
— aus theoretischer Sicht eher unplausible — lineare Trendvariable reicht
mdglicherweise nicht aus, um thren Einfluf abzubilden.

Im folgenden Abschnitt soll nun mit Schiitzungen alternativer Fehlerkorrek-
turmodelle Giberpriift werden, ob sich die bislang postulierte schwache Exogeni-
tit der (relativen) Preise in den benutzien Datensiizen wiederfinden LiBe, denn
diese Bedingung muB fiir eine effiziente Schitzung der Parameter des Nachfra-
gesystems erfiillt sein.

5. Tests auf schwache Exogenitiit der Regressoren

Bei der bisherigen Analyse wurde stets die schwache Exogenitit der relativen
Preise (rp, , rp;) und der Gesamtausgaben fiir den privaten Verbrauch (ipcr) fiir
die Ausgabenanteile fiir Dienstleistungen (w) postuliert (Gleichungen [99a]-
[102b]). Diese Eigenschaft der Regressoren ist ndtig, um eine effiziente Schit-
zung der relevanten Parameter zu gewihrleisten. Zugelassen ist danach, daB
eine Variable in einer Gleichung als exogen und in einer anderen als endogen
betrachtet wird. Dabei ist das Konzept der schwachen Exogenitit zu unterschei-
den von dem iiblicherweise bei Strukturgleichungen verwendeten Konzept der
Vorherbestimmtheit (predetermined} bzw. der strikten Exogenitiit (strictly ex-
ogenous). Dies sei an einem Beispiel mit zwei Variablen [Maddala, 1988] er-
ldutert:

[C.108)

o X+ By + Bk +ug,

[CI09) x, = oy + By ¥y + Bog Xy by

mit , = Lid
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Eine Variable auf der rechten Seite einer Gleichung ist dann als vorher-
bestimmt (predetermined) zu betrachten, wenn sie von den kontemporiren und
zukiinftigen Fehlern dieser Gleichung unabhéingig ist. Wenn sie dariiber hinaus
unabhiingig von vergangenen Fehlern der Schiitzgleichung ist, spricht man von
strikter Exogenitéit (strictly exogenous). Wenn beispielsweise &, = 0 gilt, ist x,
vorherbestimmt (predetermined) fiir y, in der ersten Gleichung; wenn @, =0
und Py, = 0 gil, ist x, strikt exogen fiir y, in der ersten Gleichung. Falls nimlich
By # 0 gilt, hangt x, Gber y,_; von u,, ;, ab, so daB x, in der ersten Gleichung
nicht unabhéingig von vergangenen Fehlern und somit nicht strikt exogen fiir y,
ist. -
Dagegen erfordert dic wesentlich weniger restriktive Eigenschaft der schwa-
chen Exogenitit der Variablen auf der rechten Seite einer Gleichung lediglich,
daB keine niitzlichen Informationen verloren gehen, wenn Regressoren benuizt
werden, ohne ihren datenerzeugenden ProzeB zu beriicksichtigen [Urbain,
1991]. Mit anderen Worten verzichiet man bei diesem Konzept darauf, Uber-
kreuzbeziehungen wie im obigen Beispiel explizit zu modellieren, d.h., sie
werden schiicht ignoriert.

Ob die Regressoren des hier betrachteten Nachfragemodells tatsichlich die
eher weniger restriktive Bigenschaft der schwachen Exogenitit aufweisen, ist
insbesondere im Hinblick auf die relativen Preise a priori nicht vorherzusagen.
Wenn (relative) Preise und Mengen simultan bestimmt werden, ist dies eigent-
lich nicht zu erwarten. Die bisherigen Schiitzergebnisse kénnen dann allerdings
nicht konsistent sein, so daB die in den vorhergehenden Abschaitten ermittelten
positiven kompensierien Eigenpreiselastizititen auch von daher begriindet sein
midgen,

Engle und Granger [1987] haben ¢in besonders einfach zu implementicren-
des Testverfahren vorgeschlagen, mit dem die Hypothese der schwachen Exo-
genitidt der Regressoren gepriift werden kann. Im hier betrachteten Zusammen-
hang muB zunichst ein Fehlerkorrekturmodell (ECM) fiir die postulierte Nach-
fragebezichung geschiitzt werden. Dabei handele es sich um die zweite Swufe
des Engle-Granger-Verfahrens (Abschnitt C.IV.1.d). Zusitzlich werden alterna-
tive Formulierungen dieses ECM geschiitzt, bei denen die in der urspriinglichen
Version als schwach exogen betrachteten Variablen jeweils als endogene Va-
riable spezifiziert werden.

Wenn sich der sogenannte Fehlerkorrekturterm in der urspriinglichen Ver-
sion des Nachfragemodells als statistisch signifikant erweist, in den alternativen
ECM aber nicht, dann kéinnen die in der urspriinglichen Version auf der rechten
Seite der Schitzgleichung stehenden Variablen als schwach exogen betrachtet
werden, Eine solche Spezifikation kénnte demnach effizient geschiitzt werden,
Erweist sich der Fehlerkorrekturterm allerdings auch in Schitzungen der alter-
nativen Modelle als statistisch signifikant, mul die Hypothese der schwachen
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Exogenitdt der Regressoren des urspriinglichen Modells verworfen werden, In
¢inem solchen Fall miifite ein System simultaner Gleichungen geschiitzt wer-
den, um cffiziente Parameterwerte zu erhalten, d.h., die urspriingliche Glei-
chung kann dann offenbar nicht konsistent geschiitzt werden, ohne Informa-
tionen iiber den datenerzeugenden ProzeR bestimmter Variablen auf der rechten
Seite ciner Gleichung zu beriicksichtigen.

Fiir das hier betrachtete Nachfragemodell ergeben sich somit folgende
Schiitzgleichungen. Das ECM (mit jeweils einem Lag) fiir das AIDS-Nachfra-
gemodell lautet (vgl. Gleichung [C.52]):

[C.llO] Aw‘ = al Al‘pc‘r + az Arp_, + (13 drpf + a4 ZWS(,_I)

mit A als Differenzenoperator (4i =i~ i, ) und 2w, als dem um eine Periode
verzigerten Storterm aus der statischen Kointegrationsregression von w, auf
tper, rp, und rp,. Die ECM fiir tpcr, rp, und rp, lauten dementsprechend:

[C.111]  Awper = BAw, + B &rp, + By Arp, + Byaper(t—1)
[CA12] Arp, = 7 Atper+ Y, Arp, + Y3 8w, +Ya2rp(t — 1)

[CA13] Arp, = & Atper + 8, Aw, + §;Arp; + 8, 2rp (1 - 1).

Fiir die Gesamtwirtschaft wurden zusitzlich noch ECM fiir die absoluten
Preise ( p;, p,, p,) geschiiiz, und alle ECM wurden wiederum sowohl mit als
auch ohne Trendvariable geschiitzt. Die Ergebnisse sind in Tabelle 25 enthal-
ten, in der die t-Werte fiir die geschitzten Koeffizienten o, f,, 7, und §, auf-
gefithrt sind. Fiir die drei Haushaltstypen ist der Befund recht eindeutig:

— Die beiden relativen Preise rp; und rp, kinnen nicht als schwach exogen

- fiir die Dienstleistungsnachfrage betrachtet werden, da der Fehlerkorrek-
turterm in ihrem ECM (¥, , 8,) jeweils statistisch signifikant ist.

— Die Gesamtausgaben fiir den privaten Verbrauch (gpcr) konnen als
schwach exogen fiir die Dienstleismngsausgaben angesehen werden, da
der Fehlerkorrekturterm fiir ihr ECM (8,) durchweg statistisch insigni-
fikant ist.

99 Diese Testprozedur sollie nur dann angewendet werden, wenn ¢s — wie hier — le-
diglich um eine Schitzung der Langfristparameter geht. Fiir Testverfahren, mit de-
nen auf schwache Exogenitit der langfristigen und kurzfristigen Parameter getestet

“werden kann, vgl. Johansen [1990], Boswijk [1991] und Urbain [1991].
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Tabelle 25 — Tests auf schwache Exogenitit der Regressoren der AIDS-

Dienstleistungsnachfrage?
Abhingige HH1 HH2 HH3 Gesamtwinschaft
Variable | ¢ b‘c ch b—lclb|c
aw, -392 290 393 358 335 -176% -318 -305% 376* 175+
Atper S143 2175 -045 -L12 -141 005 -2,36% -258* 077 -130
Aarp, -307 328%  -281% -3,15% -2,14% 2,154 - - 293 _231*
Arp, =2,14% _1 76+ _336* -336% -256% 283+ — - -2,03%* _0,82
4Pf - - - - - - -3,50% _345* - -
ap, - - - - - - -3,12¢ ~312% — -
dp, - - - - - - -336% 343% _ -
*(**)S1atistisch signifikant bei einer Iimumswahrscheinlichkeir von 5 (10) vH. — *-Wene des
Fehlerkorrekturterms des Engle-Granger-ECM (Gleichumgen [C.110}-[C.113]); zur Erdéiuterung
vgl. Text. — DGeschatzt mit einer Trendvariablen im Fehlerkorrektunterm, — SGeschitzt ohne
Trendvariable im Fehlerkorrekturterm.

Quelle: Datensiize I1I1.1-11L3, vgl. Anhang III; eigene Berechnungen,

Fiir die Gesamtwirtschaft ist der Befund weniger eindeutig. Legt man den
Tests die nach den Ergebnissen der Integrationstests favorisierte Spezifikation
mit den absoluten Preisen zugrunde, dann scheint keine der betrachteten Va-
riablen schwach exogen fiir eine andere zu sein, da sich alle Koeffizienten der
altemnativen Fehlerkorrekturierme ebenfalls als statistisch signifikant erweisen
-~ und zwar unabhingig davon, ob eine Trendvariable in der Schiitzgleichung
enthaiten ist oder nicht. Demgegeniiber fiihrt die nach den theoretischen und
empirischen Vorgaben plausibelste Spezifikation mit den relativen Preisen (Ho-
mogenititsrestriktion) und der Trendvariablen {zur Kontrolle der soziodemo-
graphischen Strukturverschicbungen) zu demselben Befund wie bei den Haus-
haltstypen, d.h, die Gesamtausgaben fiir den privaten Verbrauch sind schwach
exogen fiir die Dienstleistungsausgaben, die relativen Preise sind es nicht.

Demnach kinnen die bisher ermittelten Parameterwerte kaum als konsistent
betrachtet werden. Konsistente Parameterwerte kann man offenbar nur Gber die
Schitzung eines Modells erhalien, das die Dienstleistungsausgaben und die re-
lativen Preise als endogene Variable enthile. Ein solcher Ansatz wird im fol-
genden auch fiir die Gesamtwirtschaft geschiitzt, obwohl die Testergebnisse auf
schwache Exogenitiat hier nicht eindeutig sind. Die Begriindung dafiir ist, da
die Testgleichung, dic im Einklang mit einer solchen Vorgehensweise steht,
aus theoretischer Sicht durchaus als plavsibel erscheint. Die Exgebnisse fiir die
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Gesamtwirtschaft sollten aber stets mit besonderer Vorsicht interpretiert wer-
den, da keineswegs feststeht, daB sich die beobachteten soziodemographischen
Strukturverschiebungen (Abschnitt C.IV.4.d) mit Hilfe einer einfachen Trend-
variablen adiquat abbilden lassen,

6. Elastizititsschiitzungen fiar ¢in Modell simultaner Gleichungen

Wenn lediglich die Gesamtausgaben fiir den privaten Verbrauch als schwach
exogen fiir die Dienstleistungsansgaben betrachitet werden kénnen, miissen die
reiativen Preise fiir cine effiziente Schitzung der Dienstleistungsnachfrage in-
strumentiert werden. Dem erdrierten Modell des Stwukturwandels zufolge (Ka-
pitel B) kommen dafiic beispielsweise die (relativen) Fortschrittsraten der Pro-
duktivitit in Betracht. Wenn ¢in solcher Ansatz auch fiir eine dynamische Spe-
zifikation geschiitzt werden soll, nicht zuletzt um die statistische Signifikanz
der ermittelten Parameterwerte beurteilen zu kdnnen, muB bei dem einstufigen
Wickens-Breusch-Verfahren (Abschnitt C.IV.1.d) dariiber hinaus die auf der
rechien Seite der Schitzgleichung enthaltene erste Differenz der “endogenen”
Variablen instrumentiert werden,

Dazn kinnte man beispiclsweise die verzégerie endogene Niveauvariable
benutzen, die mit dem Swrterm nicht kontemporiir korreliert ist [Hansen,
1991]. Zu bedenken ist dabei allerdings, dal zwischen der ersten Differenz
{Ay,=y,—,,) und dem verzdgerten Nivean dieser Variablen (y, ;) beispiels-
weise dann keine Korrelation besteht, wenn es sich bei y, um den Grenzfall ei-
nes integrierten Prozesses (I(1)) handeit. Gerade dies scheint aber nach den Er-
gebnissen der Integrationstests eine Hypothese zu sein, die eine gewisse Plausi-
bilitét besitzt.

Beim zweistufigen Engle-Granger-Verfahren (Abschnitt C.IV.1.d) entfillt
die Suche nach einer geeigneten Instrumentvariablen filr die verzdgerte Endo-
gene, weil die Langfristparameter und die Kurzfristparameter separat geschiitzt
werden. Dabei muB man aber in Kauf nehmen, da8 die Langfristparameter aus
einer Regression mit autokorrelierten Residuen stammen, was gerade bei den
vorliegenden geringen StichprobengréBen zu ineffizienten Schiitzungen fithren
kann. Das aber heifit, daB die Super-Konsistenz des OLS-Schiitzers [Stock,
1987] hier keineswegs grundsitzlich vorausgesetzi werden darf.

Um die statistische Signifikanz der Parameterschitzungen von integrierten
Variablen beurteilen zu kiinnen, miissen die Autokorrelation der Residuen und
mogliche Endogenititsprobleme, die beide konventionelle 1-Tests -verzerren,
beseitigt werden. Phillips und Loretan [1991] diskutieren dazu mehrere Ein-
Gleichungs-Methoden, die alle zw asymptotisch effizienten Schiitzungen der
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langfriscigen Gleichgewichtsbeziehungen fiibren. Unter Prakiikabilititsge-
sichispunkten erscheint dabei das nichtlineare “single equation error correc-
tion”-Modell (SEECM)!00 als aussichtsreichster Kandidat. Die fiir diesen
Ansatz vorgeschlagene Kombination von speziellen Eigenschaften — eine
nichtlineare Schiitzung,; die Modellierung der langfristigen Gleichgewichtsbe-
ziehung, die Aufnahme von vor- (leads) und nachgelagerten {lags) Differenzen
der exogenen Variablen — stellt sicher, daff konventionelle 1-Tests anf die
geschiitzten Parameterwerte angewendet werden kOnnen. Wie sich mit¢ Hilfe
algebraischer Umformungen zeigen 1438t, kann die letztlich zu schitzende Glei-
chung wiederum aus dem allgemeinen dynamischen Modell (Gieichung [C.44])
hergeleitet werden [Phillips, Loretan, 1991]. Bei maximal 30 Beobachtungen
stéit man aber sehr schnell an die Grenzen der Anwendbarkeit dieses Ansatzes,
Hinzu kommt, daf bei nichtlinearen Schiitzungen hiinfig Konvergenzprobleme
auftreten, d.h. die Ergebnisse reagieren mdglicherweise sehr sensibel auf die
vorgegebenen Anfangswerte des iterativen Verfahrens.10!

Festzuhalien bleibt, daB die verschiedenen dynamischen Schitzverfahren fiir
Ein-Gleichungs-Modelle im hier betrachteten Zusammenhang allesamt nicht
vollstindig iiberzeugen kdnnen, Dies gilt selbst dann, wenn die Regressoren,
die die Eigenschaft der schwachen Exogenitit nicht aufweisen, durch geeignete
Variable instrumentiert werden kdnnen. Mit dem Wickens-Breusch-Verfahren
erhilt man zwar interpretationsfahige Standardfehler der geschitzten Koeffizi-
enten, dic Wahi cines gecigneten Instruments flir die erste Differenz der
“endogenen” Variablen erscheint aber eher als ad hoc; das zweistufige
Engle-Granger-Verfahren kommt zwar ohne eine solche Instrumentvariable
aus, liefert aber keine interpretationsfihigen Standardfehler fiir die geschiizten
Waerte der Langfristparameter; der Ansatz von Phillips und Loretan liefert zwar
interpretationsfihige Standardfehler und vermeidet das {spezielle) Instrument-
variablenproblem, fiihrt aber vermutlich zu wenig robusten Ergebnissen. Als
Ausweg aus diesem Dilemma bietet sich gerade fiir den hier behandelten Fall
der Nachfrageanalyse ein Riickgriff auf eine Systemschitzung an. Dies hat
nicht zuletzt den zusitzlichen Vorieil, daf den Daten die Restriktion der Sym-
metrie (Abschnitt C.IT} auferlegt werden kann, so daB der informationsgehait

100 pas SEECM wird insbesondere von Hendry [1987] als Richtschnur fir die empiri-
sche Analyse favorisiert, weil mit diesem Ansatz alternative Charakierisierangen
der Daten abgebildet werden kidnnen, die wiederum alternative Modeilvarianten
enthalten mégen und somit einen Test auf die Robustheit der geschitzten
Parameterwerte gestatten.

10l §chitzungen mit diesem Ansaiz, der alternativ restringiert werden muite, ergaben
teilweise statistisch signifikante Koeffizienten mit dem falschen Vorzeichen, bei-
spielsweise fiir die modellierte Gleichgewichtsbeziehung (vgl. dazu Tabelle VL1 in
Anhang VT).
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der Daten fiir die verbleibenden frei zu schitzenden Parameter besser genutzt
wird.

Das vollstindige AIDS-Nachfragesystem fiir die hier betrachtete 3-Giiter-
Welt mit den Restriktionen der Adding-up, der Homogenitit und der Symme-
trie (vgl. dazu Abschnitt C.I1.2) lantet:

[CA14] w, = ¢+ ayiper + aarp, + Carp;

[C115] w;, = c+ Bitper + azrp, + Byrp,.

Die beiden endogenen Variablen der rechten Seite (rp,, 7p,) sollen durch
Kennziffern fiir die relative Produktivititsentwicklung instrumentiert werden,
also zum einen durch die Produktivitiitsentwicklung des Dienstleistungssektors
gegeniiber dem Industricgiitersektor {pro_) und zum anderen durch die Pro-
duktivititsentwicklung des Nahrungsmittelsektors gegeniiber dem Industriegii-
tersektor (pro,):102

ICHI6] rp, = c+ y,w, + 7, pro,

[CAV7) rp, = ¢+ Gw, + &, pro;.

Das Gesamtsystem [C.114] bis [C.117] enthilt vier endogene (w,, w,, rp,,
rpf) und drei exogene Variable (¢per, pro,, pro;). Um zu iiberpriifen, ob alle
Gleichungen identifiziert sind, sei das Gesamtsystem in Matrixform dargestellt
[Maddala, 1988]. Dabei zeigt eine 1 an, da8 die betreffende Variable in der
Gleichung enthalten ist, und eine 0, daf sie nicht enthalten ist. Diese Matrix ~
lautet [C.118 ]:

Gleichung w, L7 rp, Py tper _ pro, pro;
[C.114] 1 0 1 1 1 0 0
[C.115] 0 1 1 1 1 0 0
[C.116] 1 0 1 0 0 1 0
[C.117] 0 1 0 1 0 0 1

Das Rang-Kriterium liefert eine notwendige und hinreichende Bedingung fiir
die ldentifikation der einzelnen Gleichungen des Gesamisystems. Nach
Maddata [1988] bestimmt man das Rang-Kriterium einer Gleichung, indem

102 Vel. zur Konstruktion der Kennziffern Abschnitt C.I und Anhang I
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man die dieser Gleichung entsprechende Zeile der Matrix fiir das Gesamtsy-
stem [C.118] eliminiert und dann nur diejenigen Spalten betrachiet, bei denen
in der geldschten Zeile Nullen sichen. Wenn die daraus resuliierende Submatrix
bei ¢ endogenen Variablen des Gesamtsystems (g—1) Spalten und Zeilen auf-
weist, die nicht vollstindig mit Nullen besetzt sind, ist die betrachtete Glei-
chung identifiziert; anderenfalls ist sie es nicht.

Nach dem Rang-Kriterium erhiilt man fiir die einzelnen Gleichungen des Ge-
samtsystems folgende Submatrizen:

fiir [C.114]: 1 0 0 fiir [C.116]: 0 1 1 0
1 0 1 1 1 0

1 0 1 1 1 0 1

fiir [C.115]): 1 0 0 fur [C1170: 1 1 1 0
1 1 0 0 1 1 0

0 0 1 1 1 0 i

Alle Submatrizen haben (mindesiens) {g-1) = 3 Spaiten und Zeilen, die nicht
vollstandig mit Nullen besetzt sind. Somit sind alle Gleichungen des Systems
[C.114]-C.117] identifiziert. Dabei garantiert dieses rein statistische Konzept
der Identifikation natiirlich nicht, daB die Nachfrageparameter mit einer gerin-
gen Varianz geschitzt werden. Dies ist selbst dann nicht der Fall, wenn die zu
schiitzende Gleichung iiberidentifiziert ist; und umgekehrt knnie man sogar
die Schitzung einer nicht identifizierien Gleichung mit OLS rechifertigen,
wenn nur alle relevanten Variablen in der Sch#tzgleichung enthalien sind und
die Varianz des Stérterms deshalb recht klein wird. Anders gewendet, wenn die
Nachfragekurve stirker schwankt als die Angebotskurve und nicht alle Deter-
minanten der Nachfrage in der zu schiitzenden Gleichung kontrolliert werden,
dann bietet auch die Erfiitlung des Rang-Kriteriums noch keine Gewihr dafiir,
daB tatsichlich eine Nachfragekurve geschitzt wird,

Fiir die folgende empirische Analyse wurde das System der Gleichungen
[C.114]-[C.117] sowohl in der statischen als auch in der dynamischen Version
geschitzt, wobei die dynamische Version als Bewley-transformierte Gleichun-
gen (Abschnitt C.IV.1.d) modettiert wurde. Abermals wurde sowohl eine Vari-
ante mit als auch eine Variante ohne Trendvariable geschiitzt; die Schiitzungen
fiir den Haushaltstyp 1 und fiir den Haushaltstyp 3 enthalten wie bisher auch
eine Dummy-Variable fiir den Strukturbruch nach 1985.

Tabelle VL2 in Anhang VI enthilt die geschitzien Koeffizienten der hier in-
teressierenden Parameter der Dienstleistungsnachfrage in zusammengefaBter
Form. Dabei dienen die Schiitzergebnisse fiir das statische Modell als Referenz-
system., Gepriift werden soll, ob die dynamische Spezifikation wesentlich ande-
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re Ergebnisse erbringt, oder ob das statische Modell der Dienstleistungsnach-
frage, so wie in Abschnitt C.IV.4.d eréirtert, doch eine gewisse Plausibilitit be-
sitzt. Dabei werden auch fiir das statische Modell die mit Hilfe der System-
schitzung ermittelten t-Werte ausgewiesen, was aufgrund der mit dem System-
schitzer verbundenen Beriicksichtigung der Endogenititsprobleme als gerecht-
fertigt eérscheint.

Die auf Basis dieser Anhangtabelle gem#B den Gleichungen [C.103] und

[C.104] {Abschnitt C.IV 4.a) berechneten Ausgaben- und Eigenpreiselastiziti-
ten sind in Tabelle 26 enthalten. Dabei wurde so vorgegangen, daf iediglich
statistisch signifikante Parameterwerte benutzt wurden, um die gesuchten Ela-
stizitdien zu ermitteln. Fiir statistisch insignifikanie Parameterwerie warde je-
weils der Wert O benuizt, so dafl man in diesen Fillen fiir die Ausgabenelastizi-
1t () den Wert 1 und fiir die Eigenpreiselastizitit () den Wert des Ausga-
benanteils des jeweils bewachieten Guies minus 1 erhdli (vgl. Gleichungen
{C.103) und {C. 104]).
Mit Ausnahme der Schiitzungen fiir den Haushaltstyp 1 zeigen sich keine
grundlegenden Unterschiede zwischen den Ergebnissen fiir das statische und
das dynamische Modell. Beeinflullt werden die Ergebnisse offenbar vielmehr
davon, ob das Modell cine Trendvariable enthiill. Die Trendvariable erwies sich
in allen Filien als statistisch signifikant (Tabelle VL2 in Anhang VI), d.h., aus
statistischer Sicht wird ein Modell mit Trend priferiert. Demnach scheinen Mo-
delle ohne Trendvariable zumindest nicht vollstindig spezifiziert zu sein. Die-
ser Befund steht im Einklang mit den Ergebnissen der Kointegrationstests (Ab-
schnitt C.IV 3.¢).

Bei den Schitzungen fiir die Modelle ohne Trendvariable erhidlt man fiir die
statistisch signifikanten Parameterwerte entweder theoretisch unplausible Ela-
stizitiiten, wie etwa fiir die (positive) Eigenpreiselastizitit bei dem Haushalts-
typ 3, oder Elastizititen in eher unwahrscheinlichen Grofenordnungen, wie
etwa fiir die Ausgabenelastizititen beim Haushaltstyp 1 (dynamisches Modelf)
und fiir die Gesamtwirtschaft, Demgegeniiber erhdlt man bei den Schiitzungen
fir die Modelle mit einer Trendvariablen durchweg statistisch insignifikante
Parameterwerte bzw. abermals eine positive Eigenpreiselastizitit beim Hauns-
halistyp 2. Bei den Schiitzungen mit einer Trendvariablen findet man keine
Evidenz fiir ¢cine ausgabenelastische Dienstleistungsnachfrage; fiir den Haus-
haltstyp 3 findet man eine statistisch signifikante ausgabenunelastische Dienst-
leistungsnachfrage. Bemerkenswert ist, daB sich dieser Befund fiir die Ausga-
benelastizitit bereits aufgrund der Ergebnisse fiir das statische Ein-Gieichungs-
Modell (Tabelle 20) sowie fiir das vollstindig restringierte statische Nachfrage-
modell (Tabelle 24) abzeichnete.
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Tabelle 26 — Elastizitiiten der Dienstleistungsnachfrage fir Modelle simulta-

ner Gleichungen?
Statisches Modell Dynamisches Modell
ohne Trend mit Trend ohne Trend mit Trend

HHI1

n. 1 1 2 40* 1

& 063 -0,63 -0.63 -0.63
HH2 "

n, 1 1 1 1

£y 0,67 1.45* 0,67 1,33+
HH3

7, 0,58* 0,30+ 0.43+* 0,30*

£ 0,50+ 0,62 1,10* -{,62
Gesamit

T, 2,20* 1 2,04* 1

£ -5.01* 0,64 =2, 11* —0,64

*RBasiert auf statistisch signifikanten Parameterwerten der Schitzgleichung. — 3Zur
Enrléuterung vgl. Text.

Quelle: Tabelle V1.2, vgl. Anhang VI; eigene Berechnungen.

Insgesamt betrachtet erhillt man somit auch anhand einer Schiitzung eines
Modells simultaner Gleichungen Ergebnisse, die sowohl aus theoretischer
(falsche Vorzeichen) als auch aus statistischer Sicht (insignifikante Parameter-
wernie) wenig tiberzeugen kdnnen. Goundsiétzlich scheinen die Daten eher mit
einem Modell kompatibel zu sein, das eine Trendvariable enthilt. Modelle oh-
ne Trendvariable wiiren demnach als eine Fehlspezifikation zu betrachten, was

eine Erklirung fiir die dort geschiitzten statistisch signifikanten falschen Vor-
~ zeichen sein mag. Was sich letztlich im einzelnen aus Skonomischer Sicht hin-
ter der modellierten Trendvariablen verbirgt, konnte aufgrund der Datenlage
nicht explizit getestet werden, Mdglich ist, daf hier der EinfluB einer Reihe
von soziodemographischen Faktoren aufscheint, so wie es die im Abschnite
CIV.4.d angestellten Uberlegungen nahelegen. Allerdings erweist sich das
Modell mit einer Trendvariablen hier auch fiir den Haushaltstyp 3 als das ans
statistischer Sicht angemessene, was mit Hiife der genannten soziodemographi-
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schen Faktoren eher nicht zu begriinden ist. Festzehalten bleibt, daB sich an-
hand der aus statistischer Sicht priferierten Modelle keine Evidenz fiir eine
ansgabenelastische Dienstleistungsnachfrage nachweisen Eifit.

7. Fazit

Seit den Arbeiten von Kuznéts [1966) und Fuchs [1968) gilt die Dienstlei-
stungsnachfrage der privaten Haushaite als ausgabenelastisch und preisunela-
stisch. Dieser Befund wird in der wirtschaftswissenschaftlichen Literatur nach
wie vor ats weitgehend plausibel betrachtet [Inman, 1985a). Danach nimmt dic
Dienstleistungsnachfrage mit steigenden Gesamtausgaben fiir den privaten Ver-
brauch Uberproportional zu, mit sieigenden relativen Dienstieistungspreisen
aber nur unierproportional ab, Die zusammengefaite Zeireihenevidenz fiir die
Bundesrepublik Deutschiand deuntet jedoch eher darauf hin, dall die Dienstlei-
stungsnachfrage ausgabenunelastisch reagiert, die Nachfragehypothese also
verworfen werden muf. _

Im Mittelpunkt der Zeitreihenanalyse stand das in jiingster Zeit entwickelte
Konzept der Kointegration, Die methodischen Vorieile dieses Konzepts im
Vergleich zur bislang iiblicken Vorgehensweise kénnen insbesondere im Zu-
sammenhang mit einem theoretisch fundierten Nachfragemodell gewinnbrin-
gend fiir die empirische Arbeit genuizt werden. Mit anderen Worten, das Kon-
zept der Kointegration kann ganz erheblich zur Praktikabilitit der empirischen
Analyse beitragen, so etwa, wenn sich Informationen {iber die stochastischen
und die deterministischen Eigenschaften der betrachteten Zeitreihen in Restrik-
tionen fiir das zu schiitzende Modell umsetzen lassen,

Das Ergebnis der in Abschnitt C.1V.2.b durchgefiihrten Integrationstests war
beispielsweise, dab die anhand der theoretisch vorgegebenen AIDS-Nachirage-
gleichung identifizierten Regressoren zum Teil unterschiedliche stochastische
Eigenschaften aufweisen, Diese statistischen Informationen konnten, wiederum
in Verbindung mit dem theoretischen Modell, so interpretiert werden, daB den
Schitzungen die Restriktion der Homogenitit auferlegt werden sollte. Diese
Konsequenz der Integrationstests ist fiir sich genommen bemerkenswert, weil
bislang in vielen Nachfragestdien die empirische Ablehmmng der Restiiktion
der Homogenitit eher die Regel als die Ausnahme war,

Dariiber hinaus lieferten die Integrationstests Belege dafiir, daB die zu schit-
zende Kointegrationsregression eine deterministische Trendvariable enthalten
sollte. Dieser statistische Befund deckt sich mit der Ergebnissen der Quer-
schnittsanalyse, wo der EinfluB verschiedener soziodemographischer Faktoren
auf die Dienstleistungsnachfrage nachgezeichnet werden konnte.
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Die Kointegrationsschitzungen (Abschnit C.IV.3.c) erbrachten je nach
Testverfahren unterschiedliche Ergebnisse. Insgesamt betrachtet kann man
wohl aber davon sprechen, daB fr die theoretisch vorgegebene AIDS-Nachfra-
gegleichung die Hypothese einer langfristig stabilen Gleichgewichtsbezichung
nicht verworfen werden kann. Die theoretische Vorgabe und die empirische
Evidenz scheinen hier somit a priori miteinander kompatibel zu sein, Dieser
Befund liefert die Rechtfertigung dafiir, die gesuchten Elastizititen anhand des
vorgegebenen Modells zu bestimmen.

Geschiitzt wurden die Elastizititen der Dienstleistungsnachfrage fiir alterna-
tive Modelle, die sich hinsichilich der Beriicksichtigung einer Trendvariablen,
der auferlegten theoretischen Restriktionen, der Modellierung der Dynamik
sowie der Berticksichtigung von endogenen Regressoren unterscheiden. Dabei
zeigte sich bei den meisten Datensiitzen eine gewisse Instabilitit der Ergeb-
nisse. Im Grunde kann man nur fiir einen besonderen Haushaltstyp, der als rela-
tiv homogen gelten kann, von cinem einigermafen robusten Resultat sprechen.
Festzuhalien bleibt also, daB sich im Gegensatz zur Nachfragehypothese des
Strukturwandels anband der hier vntersuchten Zeitreihendaten praktisch keine
Evidenz fiir eine ausgabenelastische Dienstleistungsnachfrage nachweisen 1aBt.
Zusammengenommen scheint der empirische Befund eher darauf hinzudeuten,
daBl die Dienstleistungsnachfrage ausgabenunelastisch reagiert. Dieses Zeitrei-
hen-Ergebnis stiitzt die Argumente, die gegen den Querschnittsbefund einer
ausgabenelastischen Dienstleistungsnachfrage fiir vergleichbare Haushaltstypen
angefiihrt wurden (Abschnitt C.1IL5),
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D. Schluifolgerungen

Alle empirische Evidenz deutet darauf hin, dal wirtschaftliches Wachstum und
sektoraler Strukturwandel langfristig gesehen in einem sehr engen Zusammen-
hang stehen. Dabei ist der Strukwrwandel der letzten Jahrzehnte in immer stir-
kerem MaBe von einer relativen Expansion der Dienstleistungsbeschiftigung
geprigt worden, Das Tempo dieses Swruktvrwandels mag von Land zu Land un-
terschiedlich ausfallen, bemerkenswert ist aber; daB die Richtung iiberall die-
selbe ist. Inzwischen haben einige der reichsten Linder, wie etwa die Vereinig-
ten Staaten, bereits cinen Beschiiftigungsanteil des Dienstleistungssektors von
rund 80 vH erreicht, Diese positive Korrelation zwischen dem durchschnitcli-
chen Pro-Kopf-Einkommen eines Landes und der relativen Bedeutung seiner
Dienstleistungsbeschiftigung kann als eine gesicherte Erkenntnis der empiri-
schen Wirtschafisforschung gelten.

Aber nicht nur fir die sektorale Beschiiftigungsentwickiung, sondern auch
fiir die sektorale Preisentwicklung und fiir die sektorale Mengenentwicklung,
also zusammengenommen fiir die Verschiebung von Wertschdpfungs- und
Ausgabenanteilen, lassen sich, wenn auch weniger stark ausgepriigt, gewisse
RegeimiBigkeiten beobachten. Nimmt man alle verfiigbaren empirischen Be-
funde zusammen, dann kénnen die stilisierten Fakten des Struktuwrwandels in
der Weltwirtschaft etwa folgendermaflen zusammengefalit werden: Die Be-
schiftigungsanteile des Dienstleistungssektors nehmen im Verlauf des wirt-
schaftlichen Wachstums kontinuierlich zu, der relative Dienstleistungspreis
steigt, und die Mengenstruktur bleibt weitgehend unveriindert. Diese stark ver-
einfachten generellen Tendenzen werden bislang in der Regel mit zwei Hypo-
thesen erklirt: der Produktivititshypothese und der Nachfragehypothese. Da-
nach verliduft der Produktivititsfortschritt im Dienstleistungssektor grundsiiz-
lich langsamer als in anderen Sektoren, und die Dienseistungsnachirage ist
durchweg einkommens- bzw, ausgabenelastisch,

In dieser Arbeit wurde zunichst ein Modell vorgestellt, das mit Hiife der
Produkiivitiits- und der Nachfragehypothese die stilisierien Fakten des Struk-
turwandels reproduzieren kann, Das Modellergebnis zeigt, daB die Reprodukti-
on der stilisierten Fakten bei gegebener Evidenz fiir die Produktivitfitshypothe-
se nicht nur von der Ausgabenelastizitiit der Dienstleistungsnachfrage abhéangt,
wie es die Nachfragehypothese impliziert, sondern auch von der Preiselastizi-
t4t. Dieser Aspekt ist in der wirtschaftswissenschaftlichen Literatur zum Thema
Strukturwandel bislang wenig beachtet worden. Die Modellergebnisse zeigen
auch, da8 Modellwelt und Realitit nur fiir ganz bestimmte Parameterwerte in
Ubereinstimmung zu bringen sind. Welche numerischen Werte fiir die Nach-
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frageparameter dabei als plausibel gelten kdnnen, ist eine rein empirische
Frage, denn die Theorie des Haushalts liefert keine Begriindung dafiir, welche
Nachfragen beispiclsweise als ausgabenelastisch zu betrachéen sind und welche
nicht. Man kann allerdings mit Hilfe der Nachfragetheorie zeigen, daB nicht al-
fe Parameterkonstellationen mitcinander kompatibel sind, so dafl das vorge-
stellte Modell letztlich eine schr scharfe empirische Hypothese liefert: Nur
wenn die Ausgabenelastizitat der Dienstleistungsnachfrage gréBer als Eins ist;
stimmt die Modeliwelt mit den stilisierten Fakten des Strukinrwandels fiberein.

Im empirischen Teil der Arbeit wurde versucht, Anhaltspunkte fiir die Grd-
Benordnung der Preis- und der Ausgabenelastizitit der Dienstleistungsnachfra-
ge zu gewinnen. Diese Analysen wurden mit Hilfe des AIDS vorgenommen,
das wie nur wenige andere Nachfragemodelle die Eigenschaften der theoreti-
schen Konsistenz und der empirischen Praktikabili¢fit in sich vereint. Hinzu
kommt aus methodischer Sicht, daB sich das in jiingster Zeit im Rahmen der
Zeiweihenanalyse entwickelte Konzept der Kointegration gerade fikr die hier
angestellten Nachfrageschitzungen in vielfiltiger Weise anweaden 1i6t, so et-
wa um theoretisch motivierte Parameterrestriktionen statistisch zu begriinden
oder um die Robustheit der Ergebnisse fiir die Elastizitdten zo diberpriifen. Da-
mit kann die derzeit bestehende Kluft zwischen den reinen Zeitreihenverfahren
und den theorstisch fundierten klassischen Skonometrischen Verfahren wenn
auch nicht iiherbriickt, so doch etwas verringert werden.

Ob die Dienstleistungsnachfrage eher ausgabenelastisch oder eher vnela-
stisch ist, 1Bt sich anhand der vorgelegten Ergebnisse nicht mit letzter Sicher-
heit belegen, da das statistische Material nur selten die Anforderungen der dko-
nometrischen Verfahren erfiillt, ganz zu schweigen von den (nachfrage-) theo-
retischen Anforderungen. Das heifit alerdings nicht, daf jede empirische Ana-
Iyse von vornherein zum Scheitern verurieilt wiire. In dieser Arbeit wurde eine
durchweg pragmatische Vorgehensweise verfolgt, derzufolge — beschréinkt auf
Daten fiir die Bundesrepublik Deutschland — ein mdglichst breites Spektrum
unterschiedlicher statistischer Quellen und unterschiedlicher empirischer Mo-
delle benutzt wurde, um so vielleicht zo ¢inem mehr oder weniger robusten Er-
gebnis zu kommen. Dabei kann es selbstverstindlich nicht darum gehen,
“wahre” Zusammenhinge oder “korrekte” Ergebnisse zu bestimmen, sondem
lediglich darum, Theorien und Modelle zu finden, die ein gewisses Verstindnis
der Wirklichkeit gestatten — und unter Umstiinden Miiglichkeiten aufzeigen,
wie diese Wirklichkeit zu beeinflussen wiire.

Unter Beriicksichtigung dieser grundsiitzlichen Vorbehalte kénnen die Er-
gebnisse des empirischen Teils der Arbeit so interpretiert werden, dad sich kei-
ne Evidenz fiir eine ausgabenelastische Dienstleistungsnachfrage abzeichnet,
Mehr noch, fiir einen relativ homogenen Haushaltstyp konnte im Gegensatz da-
zu relativ robuste Evidenz fiir eine ausgabenunelastische Dienstleistungsnach-
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frage produziert werden, so da8 die Nachfragehypothese des Strukturwandels
als falsifiziert getten kann.

Dieser Befund falsifiziert auch das hier vorgesielite Modell des Struktur-
wandels, das die stilisierten Fakten des Strukturwandeis nur bei einer ausga-
benelastischen Dienstleistungsnachfrage reproduzieren kann. Dem Modeller-
gebnis zufolge hiitte sich beispielsweise die sektorale Mengenstruktur bei einer
ausgabenunelastischen Dienstleistungsnachfrage zu Lasten des Dienstleistungs-.
sektors verschieben miissen, was aller empirischen Evidenz widerspricht.

Ein solches Resultat muBl auf den ersien Blick unbefriedigend wirken. Zu
bedenken ist aber, daB die empirische Analyse-ohne dieses einfache Modell des
Strukturwandels nicht auf die Bestimmung der Nachfrageelastizititen konzen-
triert worden wire. Zu fragen ist deshalb vielmehr, wie man das Ergebnis einer
-ausgabenunelastischen Dienstleistungsnachfrage ohne das vorliegende Modell
eingeordnet hiitte. Offensichtlich ist, daBl man auch ohne das Modell die Nach-
fragehypothese verworfen hitie. Weniger offensichtlich ist aber, daB man ohne
das letztlich gescheiterte Modell, das sozusagen den Stand der derzeitigen wis-
senschaftlichen Diskussion widerspiegelt, bemerki hitte, daB die damit verblei-
bende Produkiivititshypothese nicht ausreicht, um die stilisierten Fakten zu er-
kldren. '

Die in dieser Arbeit gefundenen empirischen Ergebnisse liefern erste Hin-
weise dafiir, weshalb das einfache Modell des Strukturwandels verworfen wer-
den muB. Offenbar spieten neben den Ansgaben (dem Einkommen) und den re-
lativen Preisen, den beiden modellimmanenten Erkliirungsfaktoren der Dienst-
leistungsnachfrage, noch eine Reihe von soziodemographischen Faktoren eine
gewichtige Rolle, wie etwa das Alter des Haushaltsvorstands, die Haushalis-
grifle, die Kinderzahl pro Haushalt und nicht zuletzt das Erwerbsverhalten der
Frauen. Alle diese gesamtwirtschaftlich bedeutsamen Variablen, die zum Teil
selbst wiederum von der Entwicklung der Einkommen und der relativen Preise
beeinfluflt sein mdgen, sind in dem hier diskutierten Modell des Strukturwan-
dels nicht enthalten. Um ihre mdgliche Bedewtung fiir eine Erklirung des
Strukturwandels erkennen zu kGnnen, war aber die mit Hilfe des einfachen
Modells formulierte scharfe empirische Hypothese zunéchst einmal sehr hilf-
reich,

Somit bleibt als wesentliches Ergebnis dieser Arbeit festzuhalten, daB keine
Evidenz fiir die Richtigkeit der Nachfragebypothese des Strukturwandels ge-
funden werden konnte, Demnach ist der Strukturwandel priméir angebotsseitig,
das heiBt iiber die Produktivititshypothese, zu erklaren. Dariiber hinaus ist der
Befund einer ausgabenunclastischen Dienstleistungsnachfrage nur dann mit ei-
ner im Verlauf des wirtschaftlichen Wachstums weitgehend konstanten sektora-
len Mengenstruktur zu vereinbaren, wenn neben dem Einkommen (Ausgaben)
und den relativen Preisen noch andere Faktoren einen systematischen Einfluf
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auf das Tempo und die Richtung des Stwukturwandels ausithen. Diese Studie hat
erste Anhaltspunkte dafiir geliefert, um welche Faktoren es sich dabei handeln
konnte. Wie diese EinfluBgrofien in ein Modell des Swukturwandels einzu-
baven wiiren und ob damit die stilisierten Fakien des Suukturwandels wider-
spruchsfrei reproduziert werden kdnnten, ist jedoch eine Frage, deren Beant-
wortung mit Sicherheit einen #hnlichen Umfang annchmen wiirde wie die hier
vorlicgende Arbeit. :
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E. Anhang

L Statistische Quellen

1. Querschnittsausgaben

Heft 5 der Einkommens- und Verbrauchsstichprobe 1983 des Staiistischen
Bundesamts [b] emthdlt Avfwendungen privater Haushalie fiir den privaten
Verbrauch, die auf einer mittels der Ergebnisse des Mikrozensus hochgerechne-
ten Stichprobe von 44507 Haushalten beruben. Aus diesen Angaben wurden
hier vier Datensiize konstruiert, deren genave Zusammensetzung Anhang 11 zu
entnehmen ist. Die Datensittze enthalien fiir verschiedene Haushalistypen die
jeweilige Einkommensklasse, die Anzahl der (hochgerechneten) Haushalte pro
Einkommensklasse, die Dienstleistungsausgaben und die Gesamtausgaben fiir
den privaten Verbrauch.

Die Haushalistypen unterscheiden sich durch ikre Grife und ihre Zusam-
mensetzong sowie durch soziodemographische Merkmale der Bezugsperson.
Wenn man nur diejenigen Haushaltstypen in die Datensitze aufnehmen wiirde,
filr die alle hier als Dienstleistung definierten Ausgabenarten {Tabelle 2) voll-
stiindig dokumentiert sind, verringerte sich der Stichprobenumfang erheblich.
Deshalb wurde hier bei der Konstruktion der Datensitze nach folgenden Krite-
rien verfahren:

— Fiir die Datensitze 1, 2 und 3 sind fiir jede Einkommensklasse nur sol-
che Haushaltstypen beriicksichtigt worden, bei denen mindestens
100000 hochgerechnete Beobachtungen vorlagen und gleichzeitig hich-
stens fiir drei Dienstleistungsausgabenarten keine Angaben vorhanden
waren, oder solche, bei denen héichstens eine Dienstleistungsausgabenart
nicht dokumentictt war.

— Fiir die Aufnahme in den Datensaiz 4 wurden nur solche Haushaltstypen
beriicksichtigt, bei denen mindestens 100000 hochgerechnete Beobach-
tungen vorlagen und gleichzeitig hochstens fiir vier Dienstleistungsaus-
gabenarten keine Angaben vorhanden waren, oder solche, bei denen
hichstens drei Dienstleistungsausgabenarten nicht dokumentiert waren,

Datenliicken fiir einzelne Dienstleistungsausgaben wurden anhand von
Uberkreuzvergleichen fiir dhnliche Haushaltstypen und unter Beriicksichtigung
von Konsistenztests durch eigene Schitzungen aufgefiille. Insgesamt betrachtet
wird die Analyse durch diese Vorgehensweise auf gesamtwirtschaftlich bedeu-
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tende Haushaltstypen begrenzi und gleichzeitig sichergestellt, daB nur stati-
stisch weitgehend gesichertc Angaben fiir Dienstleistungsausgaben verwendet
werden.

2. Liingsschnittsausgaben fir Haushaitstypen

Die Lingsschnittdaten fiir Verbrauchsausgaben fiir drei verschiedene Haus-
haltstypen stammen aus Statistisches Bundesamt [c]. Aus diesen Angaben wur-
den hier Zeitreihen fiir Nahrungsmittel-, Industriegiiter- und Dienstleistungs-
ausgaben sowie fiir die Gesamtausgaben fir den privaten Verbrauch kon-
struiert, die als Datensatz [II.1 in Anhang III dokementiest sind. Die Dienstlei-
stungsausgaben sind nach Mafigabe des Klassifikationsschemas (Tabelle 2} er-
mittelt worden. Zu den Nahrungsmittelansgaben gehdren die Ausgaben far
Nahsungs- und GenuBmittel ohne die Ausgaben fiir den Verzehr in Gaststiitten.
Die Ausgaben fiir Industriegiiter wurden als Restgriéile berechnet. Dabei wur-
den insgesamt folgende Jahreshefte benutzt:

—  Heft 1968 fiir den Zeitraum 196263,
—  Heft 1970 fiir den Zeitraum 196470,
—  Heft 1976 fiir den Zeitraum 1971-74,
—  Heft 1980 fiir den Zeitraum 1975-79,
—  Heft 1985 fiir den Zeitraum 1980--85,
—  Heft 1989 fiir den Zeitraum 198689,

Fehlende Angaben fiir die Jahre 1961 und 1962 und fiir einzelne Dienstlei-
stungsausgaben wurden unter Beriicksichtigung der Kompatibilitit mit den Ge-
samtausgaben dorch eigene Schiitzungen ersetzt. Dabei ist zu beachten, daB
aufgrund unterschiedlicher Erhebungsverfabren lediglich fiir den Zeitraum
1964-85 voll vergleichbare Statistiken vorliegen.

3 Liingsschnittsausgaben fiir die Gesamtwirtschaft

Der Datensatz. mit den gesamtwirtschaftlichen Ausgaben fir Nahrungsmittel,
Industriegiiter und Dienstleistungen sowie den gesamtwirtschafilichen Ausga-
ben fiir den privaten Verbrauch umfafit den Zeitraum 1960-87. Er ist als Da-
tensatz I11.2 in Anhang IIY dokumentiert. Die diesem Datensatz zugrundelie-
gende Statistik ist auf Anfrage beim RWI zu erhalten; fiir den Zeitraurn 1960-
85 wurde sie in Déhrn [1987] verbffentlicht. Die Dienstleistungsausgaben sind
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nach MaBgabe des Klassifikationsschemas (Tabelle 2) konstruiert worden. Zu
den Anpsgaben fiir Nahrungsmittel gehdren die Ausgaben fir Nahrungs- und
GenuBmitiel ohne den Verzehr in Gaststiitten. Die Industriegiiterausgaben wur-
den als Restgrofle ermittelt. In den Gesamtausgaben fiir den privaten Verbrauch
ist der Eigenverbrauch der privaten Organisationen ohne Erwerbszweck — im
Gegensatz zu Dohen {1987] — nicht enthalten, um die Kompatibilitit mit den
anderen hier benutzten Statistiken zu gewihrleisten. Nach der Abgrenzung des
Statistischen Bundesamtes handelt es sich bei diesem Posten somit um die
Kaufe der privaten Haushalte im Inland.

4. Preisindizes

Die Angaben zur Berechnuag der Preisindizes stammen aus Statistisches Bun-
desamt {d] bzw. aus dem Vorldufer dieser Fachserie [Statistisches Bundesamt,
f). Fiir die hier konstruierten Zeitreihen, die als Datensatz I11.3 in Anhang III
dokumentiert sind, wurden folgende Jahreshefie benutzy:

— Heft 1962 fiir den Zeitraum 1960-61 (HH1 urd HH2),
— Heft 1968 fiir den Zeitranm 1962-67 (HH1 und HH2),
— Heft 1971 fiir den Zeitraum 1964-67 (HH3),

— Heft 1978 fiir den Zeitraum 1968-78,

— Heft 1983 fiir den Zeitraum 1979-83,

-— Heft 1986 fiir den Zeitraum 198485,

— Hefi 1989 fiir den Zeitraum 1986-89.

Alle Preisindizes wurden mit festen Gewichien berechnet. Dabei wurde so
vorgegangen, daff zuniichst mit Hilfe der Verkettungsfaktoren fiir jede Dienst-
leistungskategorie ein Preisindex fiir den gesamten Zeitraum 1962-1986 anf
Basis von 1962 = 100 berechnet wurde. Dieser Preisindex wurde dann umba-
siert auf 1980 = 100 und mit den Gewichten auf der Basis von 1976 = 100 zu
einem Diensdeistungspreisindex aggregiert. Die Abgrenzung der einzelnen
Preisindizes orientierte sich an den bei den Lingsschnittausgaben benutzten
Definitionen fiir Dienstieistungen (Tabelle 2). Liicken im Datenmaterial, insbe-
sondere fiir die Jahre 1960 und 1961, wurden mit Hilfe der Angaben in Déhrm
[1987] sowie durch eigene Schitzungen aufgefillc.
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5. Produktivititsindizes

Die Angaben zur Berechnung der Produktivititsindizes stammen aus Statisti-
sches Bundesamt [e]. Die Produktivititsindizes wurden als scktorale Brutto-
wertschpfung in konstanten Preisen je Erwerbstitigen des Sekiors berechnet
und auf 1960 = 100 normiert, um so Unterschiede im sektoralen Produktivitits-
niveau zu eliminieren (Datensatz 1114 in Anhang II). Fiir die empirische Ana-
lyse wurden relative Produktivititsindizes herangezogen, d.h., die Produktivi-
titsentwicklung in den Sektoren Land- und Forstwirtschaft sowie Dienstleistun-
gen wurde auf die Produktivitiitsentwicklung-im hier so genannten Sektor Indu-
strie bezogen. Daza wurde folgende Formel benutzt:
PJ’O‘-(;) -Prot-

pro; = 290 100
Prog{') - Prol'(lgm)

mit pro, = relativer Produktivitdtsindex des Sektors i (i = f, 5)

Pro; = Produktivititsindex des Sektors i gemi8 Datensaiz I11.4.



II.-  Querschnittsdaten

Datensatz 11.1 — Haushalte nach Personenzahl
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Haushalisnesoein- Anzahl der hoch- Privater Darunter:
kommen von ... Anzahl der| perechneten Haus- Verbrauch Dienstleistungs-
bis unter ... Personen | hale insgesamt ausgaben
Di/Monat 1000 log DM vH
Unter 800 1 545 28726 51,09
800--1000 1 196 2,9566 50,61
1000-1200 1 775 3,0263 49,94
1200-1400 1 824 3,0755 48,86
2 194 3,1051 44,52
1400-1600 1 791 3,1198 49,03
2 256 3,1670 44,24
16001800 | 76 317132 47,82
2 356 3,2072 44,27
18002000 1 666 3,2088 4788
2 396 32483 43,38
2000-2200 i 519 32360 4891
2 449 32809 42,10
3 109 3,3089 37569
2200--2500 1 530 32875 47.51
2 678 3,3224 4146
3 239 33526 36,96
4 109 33418 38,37
2500-3000 1 517 33365 48,07
2 1061 33759 41,10
k} 509 33982 3754
4 39 34030 36,72
30003500 1 313 3,3917 46,55
2 918 34292 39,69
3 534 34526 37,12
4 386 3,4595 3738
35004000 1 157 34474 4924
2 731 34833 39,63
3 566 3,4884 3766
4 415 3,5038 371,78
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noch Datensatz IL.1

Haushaltsnettoein- Anzahl der hoch- Privater Damnnter:
kommen von ... Anzahl der| gerechneten Haus- Verbrauch Dienstleistongs-

big unter .., Personen { halte insgesamt ausgaben
DM/Manar 1000 tog DM vH

40004500 1 98 3.4618 50,06

2 579 3,5106 40,40

3 477 3,5321 38,05

4 377 35414 3733

4500-5000 2 376 3,5466 41,37

3 392 3,5643 3773

4 355 3,5760 3848

500010000 2 920 36233 43,03

3 1016 36399 40,27

4 1047 3,6576 40,20

1000025000 2 3 3,3080 44 60

3 47 3,8084 41,35

4 84 3.8136 40,79

Quelle: Statistisches Bundesamt {b); eigene Berechnungen.
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Haushalis- Anthl der Privater Darunter:
nettneinkom-. . . hochgerech- Verbrauch Diensileistungs-
men von ... bis Famili¢nstruktar neten Haus- insgesamt ausgaben
unter ... halte
DM/Monat 1000 log DM vH
|00-1000 Frau allein 612 2.9465 51,24
1000-1200 | Frau allein 631 30148 50,59
1200-1400 | Frau allein 672 3,0745 48,83
Mann allein 152 30799 4899
1400-1600 Frau allein 633 3,11%0 4931
Marm allein 158 3,1228 47,62
1600-1800 | Fray allein 533 3,1702 47,17
Mann allein 193 3,1814 4947
1800-2000 Frau allein 473 3,2147 4792
' Mann altein 192 3,1936 4719
2000-2200 | Frau allein 352 3,2429 49,39
Mann allein 166 32210 47,35
2200-2500 | Frau allein 358 3,2000 48,34
Mann allein 172 3,2802 45,73
Eherneeil, I Kind 74 33499 43,64
2500-3000 Frau allein 337 33336 4942
Mann allein 180 33418 45,58
Elternteil, 1 Kind 85 3,3969 44,87
3000-3500 | Fraw allein 193 33904 4847
Mann allein 120 3,3937 43,48
Elternteil, 1 Xind 69 34395 42,39
35004000 | Fraw allein B2 34559 48,69
Mann allein 75 34381 49,87
Eltemteil, 1 Kind 43 3411 42,43
Unter 1600 | Ehepaar ohne Kinder 416 3,1137 4307
1600-1800 | Ehepaar ohne Kinder 267 3,1972 44,36
1800-2000 | Ehepaar obne Kinder 330 3,2426 43,58
2000=-2200 | Ehepaar ohne Kinder 373 32738 42,29
22002500 | Ehepaar ohne Kinder 567 33184 41,25
Ehepaar, 1 Kind 207 33543 36,34
Ehepaar, 2 Kinder 99 3,3439 38,19
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noch Datensaiz 11.2

Haushalts- Anzahl der Privater Darunter:
nettoeinkom- hochgerech- Verbrauch Dienstleistungs-
men von .. bis Familienstrukwr neten Haus- insgesamt ausgaben
unter ... hale
DM/Monat 1000 log DM vH
2500-3000 | Ehepaar ohne Kinder S04 3,3730 40,81
Ehepaar, 1 Kind- 454 3,3999 37,30
Ehepaar, 2 Kinder 325 3,4015 36,66
3000-3500 | Ehepaar ohne Kinder 756 34289 39,63
Ehepaar, 1 Kind 484 34510 36,84
Ehepaar, 2 Kinder 364 34608 3721
Ehepaar, 3 Kinder 104 34517 3546
35004000 Ehepazar chne Kinder 612 34834 39,58
Ehepaar, 1 Kind 506 3,489 37,56
Ehepaar, 2 Kinder 389 3,5031 37.82
Ehepaar, 3 Kinder 125 3,5010 37,26
4000-4500 | Ehepaar ohne Kinder 502 35117 40,39
Bhepaar, t Kind 436 35328 3792
Ehepaar, 2 Kinder 352 3,5427 37.38
Ehepaar, 3 Kinder 112 3,5441 38,01
4500-5000 | Ehepaar ohne Kinder 326 3,5461 41,84
Ehepaar, 1 Kind 365 3,5668 3741
Ehepaar, 2 Kinder 334 35757 38,70
Ehepaar, 3 Kinder 111 35776 3743
500010000 | Ehepaar ohne Kinder 822 3,6233 4293
Ehepaar, 1 Kind 921 3,6409 40,15
Ehepaar, 2 Kinder 985 3,6584 40,23
Ehepaar, 3 Kinder 401 3,6760 38,78

Quelle: Wie Datensatz I1.1.
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Datensatz 11.3 —Haushalte nach Familienstruktur und sozialer Steitung des

Haushaltsvorstands
Haushalts- Anzahl der Privater Darunter:
nettosinkom- Soxiale Stellung hochge- Verbranch | Dienst-
men von .. des Haushalus- Femilienstrukur h insg leistung;
bis unter .. varstands Hanghalie ansgaben
DM/Monat 1000 log DM vH
500010000 | Selostindiger Ehepaar ohne Kind 113 3,6232 4591
Selbstindiger Ehepaar, 1 Kind } 150 31,6298 41,25
Selbstindiger Ehepaar, 2 Kinder 144 36370 4] 68
Selbstindiger Ehepaar; 3 Kinder 35 31,6950 39,12
1000025000 1 Selbstindiger Ehepaar, 2 Kinder 45 3,7854 40,19
3000-3500 | Beanmer Fran allein 26 3,4021 47,25
2500-3000 | Beamnier Ehepaar, 1 Kind 33 34207 1791
Beamiter Ehepaar, 2 Kinder 21 314189 36,97
3000-3500 | Bearmter Ehepaar ohne Kind 34 314438 3647
Bearmier Ehepaar, 1 Kind 43 34716 18562
Beamrer Ehepaar, 2 Kinder 35 347 3850
35004000 | Beamter Ehbepaar ohne Kind 43 3,506 3530
Beamter Ehepaar, 1 Kind 46 35193 3949
Beamter Ehepaar, 2 Kinder 47 35129 40,08
40004500 | Beamter Ehepaar chne Kind 40 35126 1948
Beamter Ehepaar, 1 Kind 57 3.5434 39,97
Beamter Ehepaar, 2 Kinder 51 3.5581 40,95
45005000 | Beamter Ehepaar ohne Kind 39 31,5694 4136
Beamier Ehepaar, 1 Kind a4 3,5657 40,64
Beamier Ehepaar, 2 Kinder 53 3,5893 4220
Beamter Ehepaar, 3 Kinder 15 3.5917 41 %0
5000-25000 | Beamuer Ehepaar ohne Kind 114 3.6486 4295
Beamter Ehepaar, 1 Kind 123 3.6613 43,06
Beamter Ehepaar, 2 Kinder 183 36879 43,74
Beamter Ehepaar, 3 Kinder 71 36967 4480
Unter 2000 | Anpestellier Frau allein 402 3,824 43,98
20002200 | Angestellter Fran allein 95 312817 44,84
2200-2500 | Angestellter Frau allein 109 33099 4522
25003000 | Angestellter Frau allein 108 33641 47,10
30003500 | Angestellter Fran allein 71 313912 4552
3500-4000 | Angesteller Frau allein 30 34778 44.51
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noch Datensatz 11.3

Haushalts- Anzahl der Privater Daronter:
nettocinkom- | Sozale Swellung hochge- Verbrauch | Dienst-

MmN Vo ... des Haushalts- Familienstrokr h ; leistungs-

bis nnter ... vorstands Haushalte b ausgaben
DM/Monat 1000 log DM vH

2500-3000 | Angestellter Ehepaar ohne Kind % 313925 38,65

Angestellier .Ehepaar, 1 Kind 99 32075 36,68

Angesicher Ehepaar, 2 Kinder §7 34226 3737

3000-3500 | Angestellter Ehepaar ghne Kind 23 34563 3544

Angestellter Ehepaar, 1 Kind 107 3,4669 3577

Angesteliter Ehepaar, 2 Kinder 87 34725 37,61

35004000 | Angegtellter Ehepaar ohne Kind 113 3,4957 37,20

Angestellter Ehepaar, 1 Kind 125 34925 734

Angestellrer Ehepaar, 2 Kinder 112 31,5155 3726

Angestellter Ehepaar, 3 Kinder 23 3,5402 36,02

4000-4500 | Angestellier Ehepasr ohne Kind 121 35193 37,65

Angeseller Ehepaar, 1 Kind 140 3,5300 38,15

Angestellter Ehepaar, 2 Kinder 125 35418 3733

Aungestellter Ehepaar, 3 Kinder 32 3,5532 3836

4500-5000 | Angestellter Ehepaar ohne Kind 115 35457 39,61

Angesteliter Ehepaar, 1 Kind 137 3.,5668 7T

Angestellter Ehepaar, 2 Kinder 122 35750 38,62

Angestellier Ehepear, 3 Kinder 32 31,5851 37,89

5000-25000 | Angestellter Ehepaar ghie Kind 354 31,6399 40,04

Angestellier Ehepaar, 1 Kind 409 3,6539 29,67

Angestellter Ehepaar, 2 Kinder 457 13,6799 4030

Angestelher Ehepaar, 3 Kinder 149 3,6925 31963

2200-2500 | Arbeiter Ehepaar ohne Kind 113 3,3436 3630

Arbeiter Ehepaar, 1 Kind 111 3,459 34,65

2500-3000 | Arbeiter Ehepaar ohne Kind 17 33833 36,63

Asbeiter Ehepaar, 1 Kind 242 31,3956 36,53

Arbeiter Ehepaar, 2 Kinder 205 33920 35,79

3000-3500 | Arbeiter Ehepzar ohre Kind 228 34191 3579

Arbeiter Ehepaar, 1 Kind 239 3,4408 36,00

Arbeiter Ehepar, 2 Kinder 2 34484 36,78

Arbeiter Ehepsar, 3 Kinder 72 34421 3581
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Haushalts- Anzahl der Privater Darunter:
netoeinkom- | Soziale Stellung hochge- Verbrauch | Dienst-

men von .. des Haushals- Familienstrukir rechneten insgesamt leismungs-

bis unter ... varstands Haughalte ausgaben
DM/Menat 1000 log DM vH

3500-4000 | Arbeiter Ehepaar ohne Kind 184 34864 3626

Arbeiter Ehepaar, 1 Kind 129 34179 36,23

Arbeiter Ehepaar, 2 Kinder 182 3.4959 37,58

Arbsiter Ehepaar, 3 Kinder 69 34900 3763

40004500 | Arbeirer Ehepaar ohne Kind 144 3.4975 37.20

Arbeiter Ehepaar, | Kind 149 3,531 35,85

Arbeiler Ehepaar, 2 Kinder 131 35406 3589

Arbeiter Ehepaar, 3 Kinder 50 35289 3736

4500-5000 | Arbeiter Ehepaar obne Kind 57 3,5360 3978

Arbeiter Ehepaar, 1 Kind 109 3,5662 3523

Arbeiter Ehepaar, 2 Kinder 104 35732 35,23

Arbeiter Ehepaar, 3 Kinder 43 35728 3536

500025000 | Arbeiter Ehepaar ohne Kind 64 3,5658 39,10

Arbeiter Ehepaar, 1 Kind M 36121 37,25

Arbeiter Ehepaar, 2 Kinder 161 16173 3511

Arbeiter Ehepaar, 3 Kinder 97 36481 33,10

800-1200 | Michierwerbstiitiger Fraw allein 1125 297719 50,69

12001400 | Michrerwerbstiiger Fran allein 596 3,067 49,1%

1400-160¢ | Nichterwerbstitiger  Frau allein 499 31105 50,93

1600-1300 | Michterwerbstdtiger Frau allein 356 3,1561 49,61

18002000 | Nichwerwerbstitiger Fran allein 282 31997 50,92

2000-2200 | Nichwerwerbstitiger  Fran allein 213 32302 31,68

2200-2500 | Michterwesbstitiger Fran allein 218 32718 50,69

2300-3000 | Nichwerwerbstitiger  Fran allein R 13097 5121

3000-3500 | Nichierwerbstiitiger  Frau allein s 33937 51,14

35004000 | Nichterwerbsutiger Frau allein 37 34451 51,51

Unter 1600 { Michierwert ig Ehepaar ohne Kind 370 3,1094 43,58

1600-1800 | Nichterwerbsiftiger  Ehepaar ohne Kind 243 3.1924 4482

1800-2000 | Nichierwerbstdtiger Ehepaar chne Kind 269 35,2423 43,88

2000-2200 | Nichterwerbstiitiger Ehepaar ohne Kind 296 32712 4264

2200-2500 | Nichterwerbstitiger  Ehepaar ohne Kind 401 33067 4292
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noch Datensatz I1.3

Haushalts- Anzahl der Privater Darunter;
nettosinkom- | Soziale Siellung hochge- Verbrauch | Dienst-

men von . des Haushalis- Familienstrukier rechneten insgesam leistungs-

bis unier ... vorstands Haushalte ausgaben
DM/Monat 1000 log DM vH

2500-3000 | Nichterwerbstitiger Ehepaar ohne Kind 512 33608 4329

Nichterwethstitiger Ehepaar, 1 Kind 57 3,3897 3920

3000-3500 | Nichterwerbstitiger Ehepaar ohne Kind 378 34278 42,82

Nichierwerbstitiger Ehepaar, 1 Kind 55 34579 38,66

3500-4000 1 Nichterwerbstitiger Ehepaar ohne Kind 238 34773 42,89

Nichterwerbstitiger Ehepaar, 1 Kind 65 3,5032 ae,16

4000-4500 | Nichterwerbstitiger  Ehepaar ohne Kind 169 35205 44,72

Nichterwerbstitiger Ehepaar, 1 Kind 34 35394 3996

4500-5000 | Nichierwerbsuitiger Ehepaar ohne Kind 0 3,5521 45,61

Nichterwerbstitiger  Ehepaar, 1 Kind 5 35734 3880

5000-25000 | Nichterwerbstiitiger Ehepaar chne Kind 189 36272 48,16

Nichterwerbstitiger Ehepaar, 1 Kind 100 36715 4129

Nichterwerbstiiger Ehepaar, 2 Kinder 45 36795 39.98

Quelle: Wie Datensatz IT.1




Datensatz 11.4 — Haushalte nach Altersgruppen

1m

Hanshaltsnetto-

¥ Anzahl der Privater Darunter:
elnkpmm Alter des Haus- hochgerech- Verbrauch Diensileistungs-
von ... bis haltsvorstands neten Haushalte insgesamt ausgaben
uner ... von ... bis unter ...
" Jahren
DMMonat 1000 log DM vH
1400-1600 25-35 122 3,1949 4320
55-65 177 3,1423 46,54
70 wnd mehe 488 30063 50,91
16001800 25-35 173 32255 43,55
55-65 202 32180 44,50
£5-70 103 31881 46 40
70 und mehr 443 3,1535 49,49
18002000 2535 201 3,2596 4252
3545 112 3,2505 45,17
45-535 111 3,2457 44 24
5565 221 32257 44,75
70 und mehr 385 3,2032 48,52
2000-2200 25-35 197 3,2851 41,18
3545 101 32972 4269
45-55 113 3,2657 44 82
55-65 228 3,2644 4261
65=70 105 3,2055 43,82
70 und mehr 333 32222 49,55
22002500 253§ 286 33430 35,43
3545 188 33422 41,05
45-55 202 3,3286 41,24
5565 328 3,3189 41,18
65-70 138 33100 44,75
70 und mehr 384 32719 47,60
2500-3000 25-35 556 33999 3713
3545 ] 34019 3898
45-55 360 33851 39,72
5565 552 33728 41,26
65-70 168 3,3645 44,56
70 und mehr 416 33252 4782
3000-3500 25-35 501 34442 37,69
3545 463 34508 37181
45-55 459 3,4431 38,22
55-65 422 3,4348 3922
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noch Datensatz 1.4
Haushaltsuetto- Anzahl der Privater Darnunter:
einkomrpm Alter des Haus- hochgerech- Verbranch Diensteistongs-
von ... bis halisvorstands neten Haughalte insgesamit ausgaben
wner .. von ... bis unter ...
DM /Monat Jahzen 1000 log DM vH
65-70 140 34262 43,18
70 und mehr - 256 33868 47.13
35004000 25-35 432 34881 37,57
35-45 510 3,506 38,15
45-55 457 34942 3845
55-65 333 34795 38,92
65-70 94 34821 42,77
70 und mehr 181 3,4403 47,49
4000-4508 25-35 327 35188 38,07
35-45 468 3,5355 3345
45-55 426 35322 1777
55-65 289 3,5160 39,17
65-70 61 3.5342 44,52
73 und mehr 138 3,488 4749
4500-3000 25-35 232 3,5509 3894
35-45 435 3,5702 38,64
45-55 347 3,57146 3753
5565 214 3,5522 3976
65-70 46 3,5649 43,05
70 und mehr &9 3,524} 46,43
S000-10000 25-35 419 36041 40,19
3545 1205 36492 40,42
45-55 1184 3,6631 39,16
55-65 636 36482 41,06
65-70 115 3,6495 44,60
70 und mehr 195 36103 50,80
16000-25000 | 3545 78 3,8007 41,12
45-55 89 3,8192 39,65
55-65 72 3. 7916 44,10

Quelle: Wie Datensatz 11.1.
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Lingsschnittsdaten

Datensatz, I11.1 — Li#ngsschnittsausgaben fiir Haushaltstypen
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Privater Verbrauch | Nahrungsmitel- Industriegtiter- Dienstleistongs-
insgesamt, in ausgaben ausgaben ausgaben
Preisen von 1980 in jeweiligen Preisen
log DM vH
Hanshaltstyp 1

1960 2,7684 50,7948 22,9501 26,2551
1961 2,7741 51,0656 22,0993 26,8351
1962 2,7992 50,9087 23,3298 25,7616
1963 21,8279 48 B681 24,5046 26,6273
1964 28371 49,6878 236174 26,6949
1965 2.8515 48,9885 22,8983 28,1132
1966 2,8732 47,3191 23,8963 28,7846
1967 28757 46,2063 22,6340 31,1597
1968 2,8806 44,9604 22,3443 32,6948
1969 2,8993 432148 226866 34,0087
1970 29247 41,6359 242142 34,1499
1971 29455 41,6250 24,5110 33,8640
1972 2,9599 40,5883 249170 34,4947
1973 29676 39,2972 25,3759 35,3269
1974 2.9866 37,0679 270992 35,2329
1975 29941 36,0207 25,7105 38,2688
1976 3,0020 36,3693 24,9345 38,6962
1977 30111 35,5521 25,0232 39,4247
1978 3,0294 34,7652 24 8878 40,3470
1979 3,0530 32,5766 25,7976 41,6258
1980 3,0685 30,9139 27,0405 42 0456
1981 3,0598 31,0806 26,7482 42,1711
1982 3,0666 30,2265 26,3516 434219
1983 3,0858 29,0567 26,8595 44,0837
1984 3,0800 28,9956 25,8886 45,1159
1985 30011 21211 26,0403 46,7486
1986 3.1093 26,3691 269731 46,6578
1987 3,1262 26,2695 27,2608 46,4697
1988 3,1334 25,3815 28,1020 46,5165
1989 31,1218 25,3579 254398 49,2024
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noch Datensatz II1. 1

Privater Verbrauch | Nahningsmiteel- Indostriegiter- Dienstleistungs-
insgesamt, in ausgaben ansgaben ausgaben
Preisen von 1980 in jeweiligen Preisen
log DM vH
Haushaltstyp 2

1960 3,1022 43,7067 32,5150 237783
1961 3,1286 43,0144 33,3065 23,6791
1962 3,1555 414170 34,9685 23,6145
1963 31715 40,5701 35,7654 23,6645
1964 3,i893 39,2066 36,0427 24,7507
1965 32042 37,5730 36,7404 256813
1966 3,2110 36,7657 35,9969 272374
1967 31,1977 37,2224 34,5378 28,2398
1968 3,19%9 34,9664 35,2046 29,8290
1969 32280 33,2917 359574 30,7500
1970 32472 32,3246 36,8859 30,7895
197 3,2757 30,7336 38,5017 30,7647
1972 3,2837 30,1096 37,5979 32,2925
1973 3,3050 28 4029 39,0626 32,5345
1974 33128 27,7129 39,0389 33,2481
1975 33385 26,2146 40,7049 33,0805
1976 33558 259713 40,1272 33,9015
1977 3.3665 25,2014 40,3642 34,4344
1978 3,3697 25,3866 39,6692 34,9443
1979 3,3897 23,9717 41,2462 34,7821
1980 3,3879 242118 39,7556 36,0326
1981 33824 23,6917 40,6453 35,6629
1982 3,3831 23,2896 40,9980 35,7124
1983 3,3934 22,4236 41,4603 36,1161
1984 33816 223662 39,5065 3121
1985 33749 220717 38,5790 39,3494
1986 34002 21,0872 39,2270 39,6858
1987 34053 20,9666 39,0567 39,9767
1938 34338 19,7754 39,9660 40,2586
1989 342335 20,2602 38,3187 414211
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Privater Verbrauch | Nahrngsmiuel- Industriegiiter- Dienstleistungs-
insgesamt, in ausgaben ausgaben ausgaben
Preisen von 1980 in jeweiligen Preisen
log DIV vH
Haushaltstyp 3
1960 - - - -
1961 - - - -
1962 - - - -
1963 - - - -
1964 34593 260721 39,0575 34,8704
1965 3,4681 25,2214 41,8442 329344
1966 34652 24,3628 41,0422 34,0950
1967 34584 24,6083 40,5453 34,8464
1968 34477 24,6636 39,9429 35,3935
1969 3,4626 23,9251 40,5833 354916
1970 31,4881 22,8025 41,3988 35,7987
1971 3,5013 22,0089 43,0662 348348
1972 3,5065 21,9050 42,4040 356910
1973 3,5002 21,6306 413761 36,9933
1974 3,5232 20,1372 42,3590 37,5038
1975 3,5422 19,1757 43,7103 37.1140
1976 3,5623 18,7686 44,1200 IT 1115
1977 3,5700 18,5711 43,4649 37,9640
1978 31,5679 18,7422 43,0208 38,2370
1979 3.5860 17,6742 44,2574 38,0684
1980 3.5797 17,7804 43,3250 38,8947
1981 3,56%96 17,6794 42,7458 39,5748
1982 3,5636 17,7707 41,3002 40,4291
1983 35724 17,2326, 43,1422 39.6252
1984 3,5689 17,0444 41,2233 41,7323
1985 3,5M35 16,7974 40,3911 42,3115
1986 3,5767 16,7693 39,5678 43,6629
1987 3,5800 16,7524 39,1806 44 0670
1988 3,5933 16,3761 30,1188 44,5051
1989 3.5905 16,3475 384272 45,2253
Quelle: Statistisches Bundesamt {¢]; eigene Berechnungen,
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Datensatz 111.2 — Langsschnittsansgaben fiir die Gesamtwirtschaft

Privater Verbrauch | Nabrungsmitel- Industrieglier- Dienstleistungs-
insgesamt, in ausgaben avsgaben ausgaben
Preisen vor 1980 in jeweiligen Preisen
log DM vH-
1960 5.5627 3223 37,19 30,57
1961 5,5865 31,53 37,38 31,09
1962 5,6085 3Ln 38,29 30,60
1963 5,6214 30,78 37,96 31,26
1964 56441 30,30 38,16 31,53
1965 56723 29,67 38,74 31,59
1966 3,6856 28,98 38,60 3241
1967 5,6909 28,38 37,88 33,74
1968 57112 27,61 37.88 3451
1969 57433 26,68 39,06 34,26
1970 57728 25,99 39,88 34,13
1971 571925 25,02 40,59 34,38
1972 58112 2440 40,86 34,74
1973 58215 2428 40,65 35,08
1974 58249 23,60 40,65 35,75
1975 58388 23,00 40,60 36,40
1976 5,8553 22,77 40,81 36,43
1977 58726 22,32 40,96 36,72
1678 5,8887 21,80 40,69 37,51
1979 5.9034 21,22 41,01 37,77
1980 59083 21,21 40,84 37,95
1981 5,9082 21,24 40,35 841
1982 5.9034 21,51 39,30 39,19
19383 39116 21,00 39,33 39,67
1984 5.9197 20,46 39.02 40,52
1985 59266 19,50 3892 41,18
1986 59397 19,69 38,71 41,60
1987 5.9534 19,33 3896 41,M1

Quelle: Dohrn [1987; 1988]; eigene Berechnungen.
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Privater Verbrauchl Nahrungsmittel- | Industriegiiter- | Dienstleistungs-
insgesamt ausgaben ausgaben ausgaben
1980 = 100
1960 45,38 36,35 46,37 37,86
19561 46,90 57,33 41,39 40,26
1962 48,32 - 89 48,35 41,73
1963 49,36 60,38 49,87 43,38
1964 51,17 61,37 " 51,08 44,99
1965 52,87 63,19 52,68 46,70
1966 54,97 64,92 54,25 49,60
1967 56,09 64,81 3522 51,63
1968 57,31 63,62 56,00 54,77
1969 58,55 65,08 56,53 56,63
1970 60,64 66,45 5912 58,64
1971 63,96 68,76 62,48 62,54
1972 67,57 72,69 65,16 66,93
1973 72,24 78,22 69,53 71,38
1974 7722 81,7¢ 75,76 7551
1975 81,87 86,06 79,78 8146
1976 85.68 90,54 83,19 85.27
1977 89,00 95,00 83,90 88,53
1978 91,48 95,50 89,22 91,35
1979 94,83 96,19 93,64 95,24
1980 100,60 100,00 100,00 100,00
1981 105,93 104,67 106,25 106,37
1982 111,51 111,36 110,53 112,61
1983 115,03 113,77 113,27 117.64
1984 11842 115,63 117,13 121,47
1985 121,05 116,31 120,10 124,94
1986 120,13 116,48 116,95 127,25
1987 120,97 115,55 116,55 128,88
1988 122,54 115,40 118,12 131,52
1989 125,92 118,14 121,94 134,834

Quelle: Statistisches Bundesamt [d]; eigene Berechnungen.
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Datensatz II1.4 — Produktivitsitsindizes

Land- und Industrie Dienstleistungen
Farstwirtschaft
1960 = 100
1960 100,00 100,00 100,00
1961 95,06 102,61 102,68
1962 106,35 107,06 105,50
1963 115,53 110,09 106,25
1964 118,65 118,54 111,62
1965 117,84 12442 116,20
1966 127,78 127,85 119,12
1967 146,54 131,43 121,50
1968 162,74 143,63 124,44
1969 166,89 153,31 130,20
1970 182,29 157,90 134,49
1971 203,24 159,61 137,52
1972 206,11 167,14 140,98
1973 237,30 176,78 143,22
1974 262,35 179,53 144,18
1975 262,84 180,89 145,84
1976 273,11 198,78 150,34
1977 304,37 C 20096 154,77
1978 32195 204,86 157,66
1979 325,35 213,02 159,36
1980 3427 206,97 160,27
1981 344 35 208,34 159,93
1982 421,32 207,08 159,78
1983 401,27 216,56 163,51
1984 440,51 223,74 166,60
1985 427,05 228,56 167.56
1986 479,21 22739 169,35
1987 456,34 223,12 172,48
1988 511,79 230,28 176,45
1989 556,79 236,15 178,42

Quelle: Siatistisches Bundesamt [e]; eigene Berechnungen.



IV. Kritische Werte fiir die Kointegrationsanalyse

Tabelle IV.1 — Kiritische Werte fiir Integrationstests
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1. Dickey-Fuller-Test [Fuller, 1976, 8. 373]

Schiitzgleichung mit Konstanie, ohne linearen Trend

Anzahl der Signifikanzniveaun (vH)
meachnmgcn 1 25 5 10
25 =375 -3.33 -3,00 2,63
50 3,58 322 293 -2.60
2. Schmidt-Phiilips-Test {Schmidt, Phillips, 1991, 8. 28-30]
Schitzgleichungen mit bis zu drei deterministischen Trends (¢)
Anzahl der Deterministische Signifikanzniveau (vH)
Beobachtungen Komponenien 5 10 26 30
25 ¢ -3.18 2,85 -2,48 -2,24
50 -3.11 -2,80 -2,46 -2.24
25 t, 2 3,77 3,41 -3.03 =277
50 3,65 =334 2,99 2,75
25 12,8 426 389 348 =321
50 —4.08 =377 =342 -3,17
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Tabelle IV.2 — Kiritische Werte fiir Kointegrationstests (alle Kointegrations-
regressionen mit Konstante und Trend)

1. Konventionelle Kointegrationstests
a. CRDW-Test [Sargan, Bhargava, 1983, . 157)

Anzahl der Regressoren 5 vH Signifikanznivean

. ~ lower limit upper limit
1 0,147 1,156
3 0,699 ’ 1,736
5 0,651 2,185

b. Augmented-Dickey-Fuller-Test {Phillips, Ouliaris, 1990, S. 190]

Anzahl der Regressoren Signifikanzniveau (vH)
5 7.5 10 15
1 -3,80 -3.65 -3,52 -3.33
2 —4,16 398 3,84 -3,66
3 4,49 432 420 -4.00
4 474 —4,58 —4.46 4,28
5 503 —4.87 —4.73 —4.54

¢, Z,-Test [Phillips, Ouliaris, 1990, S, 190]

Anzahl der Regressoren Signifikanzniveau (vH}
5 7.5 10 15
1 -27.09 2415 -23,19 20,79
2 32,22 29,73 =27,7%8 -2329
3 -37.73 -3500 -33.16 30,25
4 —42.46 -39.73 -37.74 -34,63
5 4738 —44 51 4232 =39,00

2. Cochrane-Orcutt-Kointegrationstests

a. Augmented-Dickey-Fuller-Test (vgl. kritische Werte filr Dickey-Fuller-Integrationstest
in Tabelle 1V.1)

b. Z,-Test [Fuller, 1976, 5. 371]

Anzahl der Signifikanzniveau (vH)
Beobachtungen 1 25 5 10
25 =225 -9 -179 -156
50 =257 224 -19.8 ~16,8
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Ergebnisse der Integrationstests
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Tabelle V.1 — Dickey-Fuller-Integrationstests? fiir verschiedene Datensiitze

Test auf I(1) Test auf 1(2)
1=¢ | =1 | Lammmgeb | 1=0 | i=1 | Leglingeb

HHI1

tper 2,13 -2,73¢ i=2 ~393 -3,83 1=1

W 0,34 038 1=0 -5:66 -5474 1=1

W 1,88 2,03 1=0 -5,17 -499 1=0

wg 0,18 0,11 1=0 4,63 438 1=2
HH2

tper -2,34 -1,83 1=0 4,36 4,55 1=0

we 268 372 1=1 -5.70 552 1=0

W 245 239 1=0 593 598 1=0

W, 0,17 -0,56 1=0 4,58 —4,82° 1=2
HH3

tper -1,00 -102 1=0 -3,01 -267 1=0

we 202 -1,66 1=0 -4,09 3,454 1=3

wg -1,49 0,62 1=0 -5,77 -397¢ 1=3

w, 0,76 2,259 1=3 688 524 1=0
Gesamt

tper 362 -2,60° =2 2,53 -1.m 1=0

we 248 -1,53 1=1 3,07 -2,44 I=0

W -1,87 2,05 1= -3.54 -334 1=0

W, 039 -0,01¢ = 417 2,184 1=3
Preise _

P -0,59 0,84 1=1 -2,54 -1,23 1=0

2g 0,53 0,76 1=1 2,33 0,96 1=0

?s -2.25 ~1,06 =1 241 -1,65 1=0

rpf 0,60 -0,70% 1=2 505 -542 1=1

rpg 238 -1,05 1=0 —4,17 49 1=0
& Wente des relevanten Parameters der DF(ADF)-Schiitzgleichung; zur Edauterung vgl. Text, —
b Empirisch bestimmt nach der Regel von Campbell und Perron [1991]; fiir eine satistische
irtumswahrscheiniichkeit von 10 vH, —S1 =2 — 91 =3,

Quelle: Datensitze 1.1 —IIL3, vgl. Anhang I1I; eigene Berechnungen.,
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Tabelle V.2 — Schmidi-Phillips-Integrationstests fiir den Datensatz HH12

Schimidt-Phillips (SP)-Test Empirisch Phillips-Perron-
bestimmte Korrektur®
1=0 1=1 Lagliingeb
SPi
tper 232 C 54 1=2 -1.73
L7 -1,73 -1.63 =0 -1,97
W, -2.87 2,76 1=0 -3.07
w, -2,58 -2.89 i=0 -3,00
SpP2
tpcr -3,30 -3.83¢ 1=3 2,50
w, 244 2,49 1=0 -2,28
w, =3,04 -3,06 1=0 -3,34
w, 232 -2.78 1=0 2,39
$P3 '
pcr 3,66 —4,57% 1=3 -2,61
Wy -3,29 -3,35 1=0 =343
W, -3.71 —4,09 1=0 —4.03
w, -3,38 -3.814 1=2 -331

3 Wert des relevanten Parameters der SP-Schitzgleichung; zur Erliuterung vgl,
Text. — PFiir eine statistische [rrumswahrscheinlichkeit von 10 vH, — SFiir 1= 1
bzw. fiir die empirisch bestimmte Laglinge. — 9= 2. — 1 =3,

Quelle: Datensatz I11.1, vgl. Anhang 11I; eigene Berechnungen.
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Tabelle V.3 — Schmidt-Phillips-Integrationstests fiir den Datensatz HH22

Text. —

Schmidt-Phillips (SP)-Test Empirisch Phillips-Perron-
: bestimmte Korrektur®
1=0 =1 Laglinge®
SP1
tper -1,14 -1.29 1=0 -1,24
w; -1,30 -1.19 1=0 0,77
w, -1,97 -1,72 1=0 -1,64
w, -1,85 =223 1=0 2,09
SP2
tper -2,00 ~2,28 1=0 2,34
w, 271 -1,79 1=0 2,46
w, -2718 -2,98d 1=2 -3,09
w, -1,76 2,12 1=0 -2,20
SP3
tper -192 2,16 1=0 ~2,29
w, 2.9 -1,83 1=0 -2,61
w, -3,10 -394 1=2 -3,10
w, -1,81 2,23 1=0 -1,85

3-Wert des relevanten Parameters der SP-Schijizgleichung; zur Erlauterung vgl.
YFiir eine statistische Irrumswahrscheinlichkeit von 10 vH. — SFir 1='1
bzw. fiir die empirisch bestimmte Laglinge. — d=2

Quelle: Wie Tabelle V.2.



184

Tabelle V.4 — Schmidt-Phillips-Integrationstests fiir den Datensatz HH3?

Schmidt-Phillips (SP)-Test Empirisch Phillips-Perron-
bestimmnte Korrekour®
1=0 1=1 Lagléingeb
5P1
tper -1,21 -1,74 1=1 -1,64
we 0,98 -1,16 1=0 -1,05
W, -0,83 0,77 1=0 —_0.84
w, -1,39 -1,05 1=0 -1,51
sp2
tpcr -1,52 -2,25 1=1 =2,00
wf -2,26 -2,59 i=0 -2,57
wy -3,79 -4,06 i=0 —4.36
ws 4,16 -4,20 1=0 -4.95
SP3
iper -1,99 -3,23 1=1 2,26
wf 2,73 -3,27 1=0 —2.94
wg -3.97 —4.31 1=0 —4,62
Ws 3,75 3,60 1=0 -4,46

A-Wert des relevanten Parameters der SP-Schiitzgleichung; zur Erlénterung vgl.
Text. — DFiir eine statistische Errtumswahrscheinlichkeit von 10 vH. — Fiir 1= 1
bzw. fiir die empirisch bestimmte Laglinge.

Quelle: Wie Tabelle V.2,
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Tabelle V.5 — Schmidt-Phillips-Integrationstests fiir den Datensatz Gesamt-

wirtschaft?
Schmidt-Phillips (5P)-Test Empirisch Phillips-Perron-
bestimmie Korrektur®
=0 1=1 Laglange®
SP1
tper 0,60 -1,754 1=3 -0.81
w; -0,73 -1,25 =1 -1,01
w, -1,15 -1,72 1=1 -1,46
w, 3,57 -3,124 1=3 —3.84
P2
tper -1,80 -3,40 1=1 ~2.65
wy -1,02 -1,90 1=1 -136
w, -1.81 -253 1=1 -2.35
w, 2,46 -3,35 1=1 -3,15
SP3
tpcr -1 —-4.12 1=1 -3.06
w, -2,03 -3,03 1=1 248
W, 2,04 2,73 1=1 —2,65
w, 242 334 1=1 2,95

8. Wert des relevanten Parameters der SP-Schitzgleichung; zwr Erlauterung vgl.
Text. — PFiir eine statistische Frrumswahrscheinlichkeit von 10 vH. — ©Fiir 1 = 1
bzw. fiir die empirisch bestimmie Laglinge, — d=13

Quetle: Datensatz I11.2, vgl. Anhang III; eigene Berechnungen.
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Tabelle V.6 — Schmidt-Phillips-Integrationstests fir den Datensatz Preise?

Schmidt-Phillips (SP)-Test Empirisch Phillips-Perron-
bestimmte Korrektur®
1=0 1=1 Laglinge®
SP1
oy 0,95 20 1=1 -1,56
2, -0.82 ~1,89 1=1 1,39
P 0,66 -1,40 1=1 -1,06
Py -2,58 -2.97 1=0 -3.00
P, -0,88 -1,18 1=¢ =111
SP2
v -1.02 2,45 1=1 1,55
Py 0,91 246 1=1 -1,32
P, —-1,50 2,92 1=1 -2,05
Y 3,03 3,78 I=1 344
P, -1,33 -1.88 1=0 -1,64
SP3
Py -1.64 —3,61 1=1 -2,34
P, -1.63 3,53 i=1 -227
P, 2,01 4,184 1=2 -3.09
v -3.28 4,19 =1 3,81
", 217 288 1=1 -2.58

A -Wert des relevanten Parameters der SP-Schilizgleichung; zur Erlduterung vgl.
Text. — PFiir eine stasistische Irmtumswahrscheinlichkeit von 10 vH, — “Fiir 1 = 1
bzw, fiir die empirisch bestimmte Laglinge. — d=2.

Quelle: Datensatz I11.3, vgl, Anhang III; ¢igene Berechnungen.
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Tabelle V1.1 — Elastizititen und Parameterwerte der Dienstleistungsnach-
frage fiir das SEECM® (verschiedene Restriktionen)

H:;;h;,l;s- Haushaltstyp 3° Ge::;n;;t‘gn-
n,=1 Yo=0 Yy=0 Yg=Ty=0

Konstante 007(-0,13) 056 (1,14) 146 (272) 051 (1,89
Trend 0,004(2,49) 0,01 (4,31) 0,01 (449) 001 (2,96)
Dummy?2 -0,02(-326) 0,01 (1,59) 0,02 (3,04) -
Dummyl 0,004(061) - - -
tper - —025(-3.15) -020(-245) -0,05(~1,09)
P, 0,37 (3.19) - -007(-043) -025(-3,1714
oy -0,16(-0,58) 0,31 (1,32) - -
( ¥y — 0%, 0,50 (2,80) -0,08(-036) -029(-1,09) 046 (2.36)
Mepcr, - -0,09(-0,73) —-0,08(-0,56) —0,24(-1,90)
Arper,, - —0,09(-0,74) -0,22(~1,46) -0,27(~2,94)
arpy, 0,35 (1,48) - -028(-1,65) 033 27
Arp ) -0,26(-1,11) - -022(-1,18) 0,18 (1,109
Arpyy —-0,09(-0,41) -0,21(-1,32) - -
Arpg) 0.27 (125) -0,09(-0,54) - -
n, - 0,34+ 047+ 0,86
£3 0.36* - 0,79 1,35+
gy -0,06 1,01 - -
R? 0.99 0,98 0,98 0,99
DW 2,13 2,07 1,81 1,01
Freiheitsgrade 17 14 14 17

*Statistisch signifikant bei einer Imumswahrscheinlichkeit von 5 vH. — 3Geschitzt
mit Non-Linear Least Squares (NLS); t-Werte in Klammern; zur Erliuterung vgl.
Text. — PGeschizt unter der Restriktion der Homogenitiit. — “Geschiitzt ohne die
Restriktion der Homogenitat. — 9Fiir absolute Preise (p).

Quelle: Datensiitze I11,1-111.3, vgl. Anhang III; eigene Berechnungen.
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Tabeile V1.2 — Geschiitzte Parameterwerte der Dienstleistungsnachfrage fiir
Modelle simultaner Gleichungen® (verschiedene Haushalts-

typen)

Parameter- Statisches Modell * Dynamisches Modell
wert for .D ohne Trend I mit Trend ohne Trend | mit Trend
HH1
o -0.58 0,31 052 027
{-047) -1,60) (2.64) {-1,48)
o 1,53 0,33 0,27 026
{0,97) (1,12) (-0,92) (1,35)
Trend - oM - 0,01
(5,43) {644)
HH2
o 023 —0,08 0,03 -0,06
(-0.73) (=1,73) (0,16) (-1,14)
a, 1,19 0.69 046 0,65
(1,03 495) {0,94) (6,24)
Trend - 0,00 - 0,00
' (3.42) 291)
HH3
o 0,16 027 022 -027
(-3,14) (-4,25) <3200 {-5,66})
@y 0,58 0,02 0,66 0,06
{3,61) (1,14) (3,51) (-=0.50)
Trend - o0 - 0,01
(6,50} (7.69)
Gesamt
o 043 00 037 ~0.00
(4,39) {-0,25) (5,77 (-1,88)
o, -1,56 0,25 _0.74 0,03
(-5,32) (-1,35 -3.77) (0,39)
Trend - 0,01 - 0,01
{8,86) {1193
BGeschitzt mit Three-Stage Least Squares (3SLS) unter den Restriktionen Adding-up,
Homogenitit und Symmetri¢; berechnete 1-Wente m Klammern; zur Erlduterung vgl. Text. —
byiel. Gleichung [C.114]. :

Quelle: Datensiitze III, 1-1I1.4, vgl. Anhang III; eigene Berechnungen.-
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