ANALYSEN ZU AUSGEWAHLTEN THEMEN

I. Aspekte der Wechselkursentwicklung

824. Die gespaltene konjunkturelle Entwicklung in
diesem Jahr mit einer robusten Exportnachfrage und ei-
ner schwachen Binnenkonjunktur macht die deutsche
Volkswirtschaft in besonderem MafBe anfillig fiir nega-
tive auBenwirtschaftliche Impulse. In diesem Zusam-
menhang ist insbesondere die Wechselkursentwicklung
vielfach mit Sorge beobachtet worden, wenngleich sich
bedingt durch das positive globale Konjunkturumfeld
die angesichts der kriftigen Aufwertung des Euro zu
Jahresbeginn geduBerten Befiirchtungen nicht bewahr-
heitet haben. Da sich die inldndische Verwendung wei-
terhin jedoch nur schwach entwickelt und keine eigene
Dynamik erkennen ldsst, ist eine robuste Exportkonjunk-
tur weiterhin eine wesentliche Voraussetzung fiir den
Fortgang der konjunkturellen Erholung. Im Folgenden
wird vor diesem Hintergrund erstens der Frage nachge-
gangen, inwieweit eine Wechselkursaufwertung zu einer
empfindlichen Beeintrachtigung der gesamtwirtschaft-
lichen Entwicklung in Deutschland fiihrt. Zweitens ist
eine weitere Aufwertung des Wechselkurses umso wahr-
scheinlicher, je stirker eine Abweichung des beobacht-
baren Kursniveaus von einem durch Okonomische
Fundamentaldaten begriindbaren Niveau vorliegt. Dem-
zufolge erfolgt eine empirische Analyse, inwieweit die
tatsdchliche Wechselkursentwicklung fundamental ge-
rechtfertigt ist.

Okonomische Auswirkungen von
Wechselkursschwankungen

825. Seit lingerem werden die Auswirkungen dkono-
mischer Schocks schwerpunktmifBig im Rahmen linearer
Vektorautoregressiver Modelle (VAR-Modelle) unter-
sucht. Ein Vorteil dieser Modelle liegt in der expliziten
Modellierung der Interdependenzen zwischen den inter-
essierenden Okonomischen Variablen. Charakteristisch
fiir die linearen VAR-Modelle ist hierbei, dass exogene
Impulse unabhédngig vom Zustand des Skonomischen
Systems die Zeitpfade der Variablen beeinflussen. Hier-
bei wird implizit unterstellt, dass die Wirkungen solcher
unvorhersehbarer Ereignisse nicht von der konjunkturel-
len Situation abhéngen. Der Sachverstindigenrat schitzt
daher, dieser Literatur folgend, den Einfluss von Wech-
selkursschocks auf das Bruttoinlandsprodukt sowie auf
eine Reihe von makrodkonomischen Aggregaten (priva-
ter Konsum, Ausriistungsinvestitionen, Exporte und Im-
porte) mit Hilfe von (strukturellen) VAR-Modellen.

Methodische Grundlagen

826. (Strukturelle) Vektorautoregressionen ermdogli-
chen eine Analyse der Wirkungen nicht erwarteter Er-
eignisse, so genannter Schocks, auf die interessierenden
o0konomischen GroBen. Da die Wirkungen unterschiedli-

cher Schocks nicht voneinander separierbar sind, miis-
sen geeignete Annahmen getroffen werden, um sie zu
identifizieren. Falls die Schocks eindeutig bestimmt
sind, ist das VAR-Modell (genau) identifiziert.

Im Folgenden werden die Grundziige (struktureller)
VAR-Modelle kurz skizziert, wobei insbesondere auf die
Formulierung von Annahmen eingegangen wird, die zur
Identifikation dieser Modelle notwendig sind. Der Aus-
gangspunkt der Uberlegungen ist das folgende VAR-
Modell mit p zeitlichen Verzogerungen (Lags):

Y=Ly +...+Ly., +u,, 1=1L....,T. (1)

Dabei bezeichnet y, den n-dimensionalen Zeitreihen-
vektor der 6konomischen Variablen, der aus den voran-
gegangenen Realisationen des Prozesses, ¥¢_ 15..5¥¢ - p
abgeleitet wird, wobei u, einen n-dimensionalen Storgro-
Benvektor symbolisiert, der mit y;_y,...,¥¢_, unkorreliert
ist und fiir den Cov(u,) = X gilt, das heiit, die Kova-
rianzmatrix von u, enthdlt keine zeitabhdngigen
Elemente. Die T,,i=1,...,p bezeichnen quadratische
Koeffizientenmatrizen der Ordnung .

Das obige VAR-Modell kann als reduzierte Form des
folgenden vektorautoregressiven Modells in strukturel-
ler Form aufgefasst werden:

Ay =Cy +..+C)y., +Bg, 1=1....T, 2)
wobei I, =A7'C,,i=1,....,pund u, =A'Bg,, t=1,...,T
gilt. A und B bezeichnen quadratische Matrizen der Ord-
nung n. Fiir den n-dimensionalen strukturellen Storgro-
Benvektor €,, der auch als Vektor der Innovationen
bezichungsweise als Vektor der (strukturellen) Schocks
bezeichnet wird, unterstellt man: Cov(g,)=1,, wobei I,
die n-dimensionale Einheitsmatrix bezeichnet. Dies ent-
spricht der Annahme, dass die (strukturellen) Schocks
untereinander unkorreliert, das heif}t orthogonal sein sol-
len. Diese Annahme ist nétig, um die Wirkungen von
Schocks auf das System isoliert voneinander untersu-
chen zu konnen. Die Verwendung der Einheitsmatrix
stellt eine Normalisierung der Standardabweichung der
strukturellen Schocks auf den Wert eins dar.

Konzeptionell kann das strukturelle VAR-Modell als da-
tengenerierender Prozess verstanden werden, der jedoch
nicht direkt beobachtbar ist. Allerdings ist es prinzipiell
moglich, mit Hilfe einer OLS-Schétzung (Methode der
kleinsten Quadrate) des VAR-Modells in der reduzierten
Form auf das strukturelle VAR-Modell zu schlieen.
Analog zum traditionellen simultanen Gleichungssystem
sind aber in der Regel, zusidtzlich zu der Annahme der
Unkorreliertheit der strukturellen Stérgrofen untereinan-
der, Parameterrestriktionen erforderlich, um von den
Schétzungen der reduzierten Form auf die Parameter der
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strukturellen Form riickzuschlieBen. Die Analyse der
Wirkungen eines bestimmten strukturellen Schocks auf
eine interessierende 6konomische Variable im Zeitablauf
verlangt daher zunachst die Identifikation der Koeffi-
zienten der Matrizen A und B. Dabei gilt fiir die Kova-
rianzmatrizen der StorgroBBenvektoren u, und €. der fol-
gende Zusammenhang:

Cov(u,)=A"BCov(e,)B'(A™) 3
—A'BB'(A") =Y.

Die Schitzung des VAR-Modells in Gleichung (1) mit
OLS liefert einen Schitzwert >, fiir die Kovarianz-
matrix des StorgroBenvektors w,, wobei 2. insgesamt
n(n+1)/2 verschiedene Elemente enthilt. Zusitzlich
werden n?2 x p Parameter der Koeffizientenmatrizen
[y,....I, geschitzt. Um die Parameter der strukturellen
Form identifizieren zu kénnen, miissen die Koeffizien-
tenmatrizen A und B spezifiziert werden, denn es gilt
C;,= AT,

Die Gleichung (3) verdeutlicht, dass n(n+1)/2 der
maximalen Anzahl von identifizierbaren Parametern in
den Matrizen A und B entspricht. Allerdings enthalten
die Matrizen A und B zusammen 2-»° unbekannte Pa-
rameter. Daher muss die Anzahl der frei zu schitzenden
Parameter mit Hilfe von geeigneten Restriktionen
reduziert werden. Die Identifikation der Wirkungen
der strukturellen Schocks auf die interessierenden
Okonomischen Variablen erfordert folglich die Auf-
erlegung von mindestens 2-n° —(n(n+1)/2) Restrik-
tionen fiir die Parameter der Matrizen A und B.
Werden 2-n* —(n(n+1)/2) Restriktionen auferlegt, ist
das strukturelle VAR-Modell genau identifiziert; bei
weiteren Restriktionen ist das Modell iiberidentifiziert.

827. Es gibt grundsitzlich viele Mdglichkeiten, die
Matrizen A und B so zu konstruieren, dass das struktu-
relle VAR-Modell eindeutig identifiziert ist. Eine Mog-
lichkeit besteht darin, die Matrix A als untere Dreiecks-
matrix mit Einsen auf der Diagonalen und die Matrix B
als Diagonalmatrix zu spezifizieren. Diese Struktur der
Matrizen A und B ergibt sich aus der Tatsache, dass jede
(positiv definite) symmetrische Matrix (hier die Kova-
rianzmatrix Y, der Storgrofen u,) darstellbar ist als das
Produkt aus einer unteren Dreiecksmatrix mit Einsen auf
der Diagonalen (hier die Matrix A™'), einer beliebigen
Diagonalmatrix (hier die Matrix BB') und der Transpo-
nierten der genannten unteren Dreiecksmatrix, also einer
oberen Dreiecksmatrix mit Einsen auf der Diagonalen
(hier die Matrix (A™")"). Diese so genannte triangulire
Faktorisierung einer (positiv definiten) symmetrischen
Matrix wird auch als Cholesky-Zerlegung bezeichnet
(Hamilton, 1994; Greene, 2003). Somit ldsst sich der
strukturelle StorgroBenvektor g folgendermallen re-
kursiv aus dem StorgroBenvektor u, herleiten:

B'Au, =¢,. )
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Mit B A = A, wobei A ebenfalls eine untere Dreiecks-
matrix mit den Elementen e, i = 1,...,n auf der Diagona-
len bezeichnet, lésst sich Gleichung (4) schreiben als:

_ﬂn 0 __”u_ _‘91t_

Ay Ay e Uy €

Ay Ay Ay o 0 Ju,, |=8, |- %)
_ﬂ’nl /q’nZ ﬂn3 ﬂ’nn __um‘ i _gnf m

Bei der Spezifikation mittels der Cholesky-Zerlegung
enthélt die Matrix A n(n—1)/2 unterschiedliche Para-
meter, wihrend die Matrix B n Koeffizienten beinhaltet,
so dass insgesamt n(n+1)/2 frei zu schitzende Para-
meter existieren und das strukturelle VAR-Modell damit
genau identifiziert ist. Bei der Verwendung der
Cholesky-Zerlegung gehen die strukturellen Schocks
nach einem sukzessiven Schema in das System ein. Eine
solche Identifikation impliziert eine Annahme iiber die
zeitliche Abfolge der Wirkung der Schocks (Hamilton;
Breitung, 1999). Dies hat zur Folge, dass bestimmte
Schocks erst verzdgert auf ausgewéhlte Variablen wir-
ken und daher eine unterschiedliche Reihung der Variab-
len die kausale Struktur beeinflusst.

Die klassische Form der strukturellen Identifikation, wie
sie von Sims (1986), Bernanke (1986) sowie Shapiro
und Watson (1988) in die Literatur eingefiihrt wurde, be-
steht darin, den Vektor der Residuen der reduzierten
Form u, analog zu einem simultanen Gleichungssystem
zu modellieren (Gleichung (4)):

Au, = Be,. 6)

Ein wichtiger Unterschied zur trianguldren Identifika-
tion der Cholesky-Zerlegung besteht hier darin, dass die
Matrix A nicht langer als eine (untere) Dreiecksmatrix
spezifiziert ist, so dass auch nicht-rekursive Strukturen
modelliert werden kdnnen. Die Spezifikation der Matri-
zen A und B und damit die Identifikation der strukturel-
len Schocks ergibt sich in den strukturellen VAR-Model-
len aus der Formulierung bestimmter 6konomischer
Strukturgleichungen, wie beispielsweise einer Geldange-
bots- und einer Geldnachfragefunktion. In der Regel
geht man bei der strukturellen Identifikation wie bei der
Cholesky-Zerlegung von einer Diagonalmatrix B aus, so
dass die Matrix A in diesem Fall hochstens (genau)
n(n—1)/2 unterschiedliche Parameter enthalten darf,
um eine (genaue) Identifikation der strukturellen
Schocks beziehungsweise des strukturellen vektorauto-
regressiven Modells zu ermoglichen.

Nach Identifikation des (strukturellen) VAR-Modells
konnen die Eigenschaften des Modells und damit die
Wirkungen der strukturellen Schocks untersucht werden.
Hierfiir wird der VAR-Prozess als ein Moving-Average-
Prozess dargestellt, das heif3t, die in das Modell einbezo-
genen Okonomischen Variablen werden als Linearkom-
bination der kontemporiren und verzdgerten strukturel-
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len Schocks ausgedriickt. Basierend auf dieser Moving-
Average-Darstellung lassen sich die Impuls-Antwort-
Funktionen ableiten. Diese ermdglichen eine Aussage
dariiber, wie die verschiedenen 6konomischen Modell-
variablen im Zeitablauf auf einmalige Schocks der je-
weiligen strukturellen StoérgroBen reagieren.

Gleichung (1) ldsst sich zur Herleitung der Impuls-Ant-
wort-Funktion in kompakter Form und unter Verwen-
dung der strukturellen StérgroBen schreiben als:

y, =T(L)y,+A'Be,, t=1,...,T, 7

P .

mit I'(L) = Zl"i L', wobei L den Lag-Operator bezeich-
i=1

net. Hieraus folgt

(I-1r())y, =A"'Be,, t=1,....T. (8)

Letztlich ergibt sich die folgende Moving-Average-Dar-
stellung des (strukturellen) VAR-Modells:

y, =(I-T(L))'A"'Bg,, t=1,...,T. 9)

Gleichung (9) lésst sich schlieBlich schreiben als

Y. =A'BY I'g,,.

i=0

(10)

Dabei bezeichne (i), [, m = 1,...,n das (I,m)-te Element
der Matrix A"Bl:i, das hei3t das Element der Matrix

A'BI" in der Zeile / und der Spalte m. e,,(i) kann (fiir
laufendes i) als Impuls-Antwort-Funktion aufgefasst
werden, die angibt, wie die Variable y,; auf einen
einmaligen Schock der strukturellen Stérgrofe e,,, nach
i Perioden reagiert.

Empirische Spezifikation und Ergebnisse der
Schdtzungen der linearen VAR-Modelle

828. Die empirische Schitzung der Wirkung von struk-
turellen Schocks erfordert zu klaren, welche Variablen
einbezogen werden und wie die Identifikation erfolgen
soll. Fiir eine VAR-Analyse offener Volkswirtschaften
liegt derzeit keine prototypische Spezifikation vor
(Favero, 2001). Da auch fiir die vorliegende Fragestel-
lung keine zwingenden theoretischen Vorgaben existie-
ren, wurde eine pragmatische Vorgehensweise gewéhlt
und eine Reihe von unterschiedlichen Spezifikationen
untersucht, die sich hinsichtlich der einbezogenen Va-
riablen und insbesondere der Identifikationsannahmen
unterscheiden.

Die Basisspezifikation des VAR-Modells besteht in An-
lehnung an Ehrmann und Artis (2003) aus fiinf Variablen

Y, = [gdp,,Ap,,i,*,i,,e, ]', wobei alle Variablen mit Aus-
nahme der Zinsen logarithmiert sind; gdp, symbolisiert
das saisonbereinigte Bruttoinlandsprodukt, Ap, die Infla-

tionsrate, i einen auslidndischen Zins, i, einen inldndi-
schen Zins und e, einen Wechselkurs. Im Regelfall ent-
hilt die Basisspezifikation einen US-amerikanischen
und einen inldndischen Dreimonatszins, die Inflations-
rate, basierend auf dem Verbraucherpreisindex, und
unterschiedliche Wechselkursabgrenzungen. Alternativ
enthalten die VAR-Modelle, soweit es die Datenver-
figbarkeit zuldsst, den US-Dollar-Euro-Kurs, den no-
minalen effektiven Wechselkurs sowie den realen ef-
fektiven Wechselkurs. Um die Modellschidtzungen im
Hinblick auf ihre Robustheit zu priifen, werden
alternativ Kapitalmarktzinsen an Stelle von Geld-
marktzinsen und die Inflationsrate basierend auf einem
Erzeugerpreisindex anstatt des Verbraucherpreisindex
miteinbezogen. Zudem wird in einzelnen Schéitzungen
das Geldmengenaggregat ml oder m3 implementiert.
Weitere alternative Spezifikationen basieren auf dem

Variablenvektor — j, = [0'lpreist,i:,gdp,,pt,mlt,it,e, ]
(Kim und Roubini, 2000).

Im Folgenden werden neben der Cholesky-Identifikation
die unterschiedlichen strukturellen Identifikationsannah-
men kurz beschrieben, die den Spezifikationen zugrunde
liegen. Bei der Formulierung der strukturellen VAR-Mo-
delle werden kurzfristige und alternativ langfristige Re-
striktionen formuliert.

Im Rahmen der Basisspezifikation werden die struktu-
rellen Schocks als diejenigen Schocks interpretiert, die
direkt und unmittelbar das Bruttoinlandsprodukt, die
Inflationsrate, die Zinsen und den Wechselkurs beein-
flussen und entsprechende Restriktionen abgeleitet. Der
Vektor der strukturellen Storgrofien und die Matrizen A
und B stellen sich in der Basisspezifikation des struktu-
rellen VAR-Modells wie folgt dar:

g, = [ < tB[P ’ gtlnﬂan‘on i ti* ’ tz ’ tWechselkum ]
1 a, 0 a, b, 0 0 0 0
a, 1 0 0 0 0 b, 0 0 0
A= 0 0 0 0/,B={0 0 b, 0 0
a, a, a; 1 0 0o o0 0 5, O
as as, asp as 1 00 0 0 b

Das obige Identifikationsmuster (im Folgenden als SI1
bezeichnet) ldsst sich folgendermaflen interpretieren:
Die erste Zeile zeigt an, dass das Bruttoinlandsprodukt
kontempordr von drei strukturellen Schocks beeinflusst
wird. Etwaige Zinsimpulse beeinflussen damit nicht
kontempordr die Entwicklung des Bruttoinlandspro-
dukts. Die zweite Zeile verdeutlicht, dass die Inflations-
rate unmittelbar nur von den ersten beiden strukturellen
Schocks bestimmt wird; die dritte Zeile zeigt an, dass
der ausléndische Geldmarktzins kontemporér lediglich
von einem auslidndischen Geldmarktschock beeinflusst
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wird. Die vorletzte Zeile verdeutlicht, dass der inlandi-
sche Geldmarktzins mit Ausnahme eines etwaigen
Wechselkursschocks von allen anderen Variablen des
Systems unmittelbar determiniert wird. Die letzte Zeile
schlief3lich ldsst erkennen, dass der Wechselkurs von al-
len Variablen des Systems unmittelbar beeinflusst wer-
den kann. Wie aus der obigen Darstellung hervorgeht,
enthalten die Matrizen A und B insgesamt 5:6/2 =15
frei zu schitzende Parameter, die iibrigen Koeffizienten
dieser Matrizen sind restringiert.

Wie bereits eingangs erwéhnt, besteht kein grundsitzli-
cher Konsens hinsichtlich der Formulierung der Restrik-
tionen. Beispielsweise kann kritisiert werden, dass ein
struktureller Schock des Bruttoinlandsprodukts eine un-
mittelbare Wirkung auf die Entwicklung der Inflations-
rate ausiibt, obschon die neuere makro6konomische Li-
teratur die trdge und allméhliche Reaktion der Preise
betont. Dariiber hinaus kann es als unplausibel erschei-
nen, dass der Wechselkurs unmittelbar von allen anderen
Variablen des Systems beeinflusst wird.

Es scheint daher zweckmaBig, generell alternative Iden-
tifikationen der Matrix A zugrunde zu legen. Eine Iden-
tifikation (im Folgenden als SI2 bezeichnet), die sich
vergleichsweise stark von der obigen Identifikation un-
terscheidet, lautet in Matrixnotation wie folgt:

1 a, 0 a, a; b, 0 0 0 0

0 1 0 a, ay 0 b, 0 0 O
A={0 0 1 0 ay|,B=0 0 b, 0 O
ay dy a1 ay 0 0 0 b, O

0 0 0 o0 1 0 0 0 0 by

Im Unterschied zur ersten Identifikation wird der Wech-
selkurs nur von einem Wechselkursschock unmittelbar
beeinflusst. Ein weiterer Unterschied besteht darin, dass
die Inflationsrate nicht mehr direkt vom strukturellen
Schock abhingt, der unmittelbar auf das Bruttoinlands-
produkt einen Einfluss besitzt.

Ein weiterer moglicher Kritikpunkt hinsichtlich der bis-
herigen Spezifikation ist, dass die im Modell beriick-
sichtigten Variablen die auBenwirtschaftlichen Verflech-
tungen nur unzureichend widerspiegeln oder dass ein
genuiner Angebotsschock bislang nur unvollstindig im
Modell enthalten ist. Die folgende Spezifikation, die
erstmals von Kim und Roubini (2000) vorgeschlagen
wurde, enthélt daher als weitere Variable einen internati-
onalen Olpreisindex. Basierend auf Kim und Roubini
lasst sich die Wirkung von Wechselkursschocks im Rah-
men eines VAR-Modells mit sieben Variablen untersu-
chen. Der Vektor der 6konomischen Variablen y,, der
strukturellen Schocks ¢, sowie die Matrizen A und B
lauten hier wie folgt:

yt :[(')'Zpreist,ir*’gdp“p“m lt,i,,e,] .

Ol i* d Geldnachfrage
:I:g (91 ‘9;gp’gtp’gfL nac/ragL’g

Geldangebot
t 2%t t

g Wechselkurs |’
; ]
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1 o o0 O o0 o0 O
a, 1 0o 0 O 0 O
a;, 0 o o0 0 0
A=|a, 0 a, 1 0 0 0],
0 0 ay; ay, 1 ay, O
ag, 0 0 0 a, 1 ag
a7l a72 a73 a74 a75 a76 1
b, 0 0 0 0 0 O
0 b, 0 0 0 0 O
0o 0 b, 0 0 0 O
B=0 0 0 b5, 0 0 O
0o 0 0 0 b, 0 O
0 0 0 0 0 b O
0 0 0 0 0 0 by

Wie aus den Matrizen A und B hervorgeht, ist dieses
System tiiberidentifiziert, das heif3it, es wurden mehr Re-
striktionen formuliert, als fiir die Identifikation des Sys-
tems notwendig sind. Die obige Identifikation (im Fol-
genden als SI3 bezeichnet) kann wie folgt interpretiert
werden. Hinsichtlich der ersten vier Variablen wird weit-
gehend eine rekursive Struktur zugrunde gelegt. Dies
bedeutet beispielsweise, dass ein etwaiger Wechselkurs-
schock keine unmittelbare Wirkung auf das Brutto-
inlandsprodukt besitzt. Die Koeffizienten ass und ag;s
zeigen, dass eine simultane Abhangigkeit zwischen Gel-
dangebot und Geldnachfrage besteht. Die letzte Zeile
verdeutlicht, dass der Wechselkurs kurzfristig auf alle
iibrigen im Modell enthaltenen Variablen reagiert.

Die bisherigen Identifikationsannahmen restringieren
die unmittelbaren Reaktionen einzelner Variablen auf
unterschiedliche strukturelle Schocks. Blanchard und
Quah (1989) haben alternativ hierzu vorgeschlagen, das
VAR-Modell mit Hilfe so genannter Langfristrestriktio-
nen zu identifizieren. Diese Form der Identifikation be-
sitzt den Vorteil, dass die unmittelbaren Reaktionen der
Variablen nicht mehr etwaigen Restriktionen unterlie-
gen. Im Rahmen dieser Langfristrestriktionen unterstellt
man typischerweise fiir Nachfrageschocks und monetére
Schocks, dass sie keine langfristigen Wirkungen auf re-
ale Variablen besitzen, wihrend im Gegensatz hierzu
Angebotsschocks eine langfristige Wirkung auf die Pro-
duktion ausiiben. Bezeichnet beispielsweise der m-te
strukturelle Schock einen Nachfrageschock, so geht die
Reaktion der /-ten (realen) Variablen auf diesen Schock
mit zunehmender Zeit gegen null. Bezogen auf
Gleichung (10) gilt demnach: limy,, (/) =0. Mit anderen

Worten, die Impuls-Antwort der Variablen/ auf den
Schock m konvergiert im Zeitablauf gegen null.

829. Die empirische Analyse der Wirkungen von
Wechselkursschocks auf das Bruttoinlandsprodukt, auf
die einzelnen Komponenten der aggregierten Nachfrage
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(Private Konsumausgaben, Ausriistungsinvestitionen,
Exporte und Importe) sowie die Arbeitsmarktvariablen
(Anzahl der Erwerbstitigen, Arbeitsvolumen und Ar-
beitslosenquote) wird mit Hilfe von VAR-Modellen fiir
Deutschland fiir den Zeitraum der Jahre 1991 bis 2003
auf Basis von Quartalsdaten durchgefiihrt.

Auswirkungen auf gesamtwirtschaftliche
Verwendungsaggregate

830. Anhand der geschitzten Impuls-Antwort-Funk-
tionen (fiir unterschiedliche Identifikationen) ldsst sich
ein kurzfristig signifikant negativer Einfluss einer Wech-
selkursaufwertung auf die gesamtwirtschaftliche Aktivi-
tit erkennen (Tabelle 114). Die maximale Wirkung einer
Euro-Aufwertung stellt sich in der Regel nach vier bis
fiinf Quartalen ein; nach sieben bis acht Quartalen ldsst
sich im Allgemeinen kein signifikanter Effekt mehr
nachweisen. Die Reaktion des Bruttoinlandsprodukts auf
eine zehnprozentige Aufwertung des effektiven nomina-
len Wechselkurses ist dabei in etwa doppelt so gro3 wie
im Fall einer gleich hohen Aufwertung des US-Dollar-
Euro-Kurses. Der maximale Effekt ist in der Regel deut-
lich groBer als die Wirkung auf die durchschnittliche Zu-
wachsrate auf Jahresbasis; so betrégt beispielsweise der
maximale Effekt einer zehnprozentigen Euro-Aufwer-

tung gegeniiber dem US-Dollar knapp 1 vH, wahrend
sich fiir die Zuwachsrate des Bruttoinlandsprodukts auf
Jahresbasis eine Reduktion um ungefihr 0,5 Prozent-
punkte ergibt.

Die geschiétzten Reaktionen der Privaten Konsumausga-
ben, der Ausriistungsinvestitionen und der Exporte auf
einen Wechselkursanstieg stimmen qualitativ mit den
Schiatzungen der Reaktion des Bruttoinlandsprodukts
iiberein: eine Aufwertung des Euro geht mit einer nega-
tiven Wirkung auf die einzelnen Verwendungsaggregate
einher, wobei sich der maximale Effekt (wie beim Brut-
toinlandsprodukt) in der Regel nach etwa einem Jahr
einstellt. Die Auswirkungen des Wechselkursschocks
auf die Privaten Konsumausgaben sind allerdings statis-
tisch nicht signifikant. Moglicherweise tiberraschend
sind die Reaktionen der Importe, die im Anschluss an
einen Wechselkursanstieg ebenfalls sinken, also analog
zu den anderen Aggregaten reagieren.) Dieses Anpas-
sungsmuster kann als Indiz gewertet werden, dass etwa-
ige negative Reaktionen der Ausriistungsinvestitionen
und der Privaten Konsumausgaben die Preiseffekte, die
mit einer Aufwertung einhergehen und eine positive

D Aktuelle Simulationsergebnisse des Instituts fiir Weltwirtschaft,
Kiel 2004, weisen ebenfalls auf eine negative Reaktion der Importe
im Anschluss an eine Aufwertung des Euro hin.

Tabelle 114

Auswirkungen eines Wechselkursschocks auf ausgewéhlte makrookonomische Variablen

- Anstieg des Wechselkurses um 10 vH -

Brutto- Private ru;;lll;- . Exporte Importe
inlands- Konsum- . g )
rodukt” auseaben’? investi- von Waren und
P & tionen" Dienstleistungen”
US-Dollar-Euro-Kurs
Effekt auf die Verdnderungsrate
auf Jahresbasis (Prozentpunkte) ........... -0,4 bis -0,5 - -1,5 bis -2,2 -1,8 bis -2,9 -1,9 bis -2,1
Maximaler Effekt gegentiber
dem Ausgangsniveau (VH) ................... -0,7 bis -0,9 - -2,5 bis -2,7 -3,2 bis -4,2 -2,3 bis -2,8
Signifikanz (Quartale nach Nicht
dem Schock) .....cocveveienieiiieiiceee, 3 bis 6 signifikant 0 bis 3 2 bis 6 2 bis 5
Effektiver nominaler Wechselkurs”
Effekt auf die Verdnderungsrate
auf Jahresbasis (Prozentpunkte) ........... -0,9 bis -1,0 - -2,8 bis -4,6 -3,5 bis -5,4 -4.3 bis -4,6
Maximaler Effekt gegeniiber
dem Ausgangsniveau (VH) ................... -1,7 bis -1,8 - -4,7 bis -5,9 -6,9 bis -8,1 -5,6 bis -6,1
Signifikanz (Quartale nach Nicht
dem Schock) ......coeeveveenenininccncinnnes 3 bis 6 signifikant Obis S 2 bis 6 0 bis 6

1) In Preisen von 1995, saisonbereinigt. - 2) Private Haushalte und private Organisationen ohne Erwerbszweck. - 3) Quelle: Européische

Zentralbank.

557



Analysen zu ausgewdhliten Themen

Reaktion der Importe vermuten lieBen, quantitativ {iber-
treffen. Insgesamt ist fiir alle betrachteten Aggregate er-
kennbar, dass der maximale Effekt auf Quartalsbasis
deutlich groBer ausfillt als der zugehorige Effekt auf die
Zuwachsrate auf Jahresbasis und dass die Wirkungen ei-
nes zehnprozentigen Anstiegs des effektiven nominalen
Wechselkurses in etwa doppelt so hoch ausfallen wie die
Effekte eines gleich starken Anstiegs des US-Dollar-
Euro-Kurses.

Robustheitstests im Rahmen unterschiedlicher
Identifikationen

831. Die geschdtzten Impuls-Antwort-Funktionen do-
kumentieren die Robustheit der Schétzergebnisse fiir die
Variable Bruttoinlandsprodukt hinsichtlich verschiede-
ner Identifikationsannahmen. Die folgenden Schaubilder
zeigen (fiir unterschiedliche Identifikationsannahmen)
die Reaktion des Bruttoinlandsprodukts auf einen Wech-
selkursschock in Hohe einer Standardabweichung, wo-
bei hier als Wechselkurs der US-Dollar-Euro-Kurs ver-
wendet wurde. Alternative Schéitzungen, die stattdessen
einen effektiv nominalen Wechselkurs zugrunde legen,
fithren zu vergleichbaren Ergebnissen. Auf eine graphi-
sche Darstellung der Impuls-Antwort-Funktionen der
einzelnen Komponenten der aggregierten Nachfrage
(Private Konsumausgaben, Ausriistungsinvestitionen,
Exporte und Importe) wird verzichtet. Jedoch zeigt sich
fiir alle betrachteten GroBen eine Robustheit der Schitz-
ergebnisse hinsichtlich verschiedener Spezifikationen
und Identifikationsannahmen.

Im Rahmen eines Modells mit den endogenen Variablen
Bruttoinlandsprodukt, Inflation, ausldndischer und in-
landischer Zins sowie Wechselkurs unter Zugrundele-
gung einer rekursiven Identifikation (Cholesky-Zerle-
gung) fithrt eine zehnprozentige Aufwertung des Euro
nach sechs Quartalen zu einer Reduktion des Bruttoin-
landsprodukts um knapp 1 vH (Schaubild 151, A)?. Da
im Rahmen der Cholesky-Zerlegung die Reihung der
Variablen von Bedeutung sein kann, muss gepriift wer-
den, inwieweit eine Variation der Reihung die Impuls-
Antwort-Funktionen beeinflusst. Hier zeigt sich, dass al-
ternative Reihungen zu keinen nennenswerten Verdnde-
rungen fiihren. Auch eine Variation der Variablen, bei-
spielsweise ein Austausch des ausldndischen Zinses
durch die inldndische Geldmenge M1 oder M3, hat kei-
nen prinzipiellen Einfluss auf das Resultat. Die Konfi-
denzintervalle verdeutlichen, dass nach ungefihr sieben
Quartalen keine statistisch gesicherte Aussage mehr
moglich ist. Zudem ist zu erkennen, dass nur fiir einen
vergleichsweise kurzen Zeitraum ein signifikanter Effekt
festzustellen ist. Dieses Ergebnis erweist sich als robust,
das heif3t, auch in alternativen Schiatzungen lésst sich nur
fiir einen kurzen Zeitraum ein signifikanter Effekt nach-
weisen. Ebenfalls als robust erweisen sich die quantitati-

2) Dieser Wert ldsst sich nicht unmittelbar aus Schaubild 151 erkennen,
da dort die Reaktion des Bruttoinlandsprodukts auf einen Wechsel-
kursschock in Hohe einer Standardabweichung angegeben ist.

558

ven Wirkungen des Wechselkursschocks auf das Brutto-
inlandsprodukt.

Um die Plausibilitit der Schitzungen zu priifen, bietet es
sich an, die Reaktion der anderen Modellvariablen auf
den Wechselkursschock zu betrachten. Hier zeigt sich im
Allgemeinen, dass insbesondere die Reaktion der Infla-
tionsrate, des inldndischen Zinses und des Wechselkur-
ses einen plausiblen Verlauf aufweisen, die Inflations-
rate und der inlédndische Zins also sinken, wenn der Euro
aufwertet, wihrend sich der Wechselkurs sukzessive an
sein urspriingliches Niveau anpasst.

Eine strukturelle Identifikation gemaf} SI1 fiihrt in einem
VAR-Modell mit den identischen endogenen Variablen
zu dhnlichen Ergebnissen: Eine zehnprozentige Aufwer-
tung des Euro resultiert nach vier Quartalen in einer Re-
duktion des Bruttoinlandsprodukts um 0,9 vH (Schau-
bild 151, B). Nach einem Zeitraum von drei bis fiinf
Quartalen ist eine statistisch gesicherte Aussage iiber die
Reaktion des Bruttoinlandsprodukts nicht mehr mdglich.
Auch eine alternative strukturelle Identifikation gemaf
SI2 bestdtigt die Robustheit der bisher dokumentierten
Effekte (Schaubild 151, C). Basierend auf dieser alterna-
tiven Identifikation fiihrt eine zehnprozentige Aufwer-
tung des Euro nach vier Quartalen ebenfalls zu einer Re-
duktion des Bruttoinlandsprodukts um 0,9 vH. Weitere
alternative kurzfristige Restriktionen haben keine grund-
sdtzlich abweichenden Resultate zur Folge. Dies gilt
ebenso fiir ein Modell, in dem zusitzlich der Olpreis
sowie das Geldmengenaggregat M1 einbezogen werden.
Ein Identifikationsmuster gemd Kim und Roubini
(2000) (SI3) liefert in diesem Zusammenhang den Be-
fund, dass eine zehnprozentige Aufwertung nach vier
Quartalen eine Reduktion des Bruttoinlandsprodukts um
ungefdhr 0,8 vH mit sich bringt. Der negative Effekt ist
ebenfalls nach annéhernd zwei Jahren nicht mehr signi-
fikant (Schaubild 151, D).

AbschlieBende Robustheitstests mittels struktureller
Identifikationen, denen anstelle von kurzfristigen Rest-
riktionen Annahmen iiber die Langfristwirkungen der
Schocks zugrunde liegen, bestitigen das bisherige Bild.

Auswirkungen auf den Arbeitsmarkt

832. Im Weiteren werden die Auswirkungen von
Wechselkursschwankungen auf die Anzahl der Erwerbs-
titigen, das Arbeitsvolumen und die Arbeitslosenquote
analysiert. Im Gegensatz zur Schitzung der Reaktionen
makrodkonomischer Aggregate, wie Ausriistungsinves-
titionen und Exporte, schlieft das Modell hier die
Arbeitsmarktvariablen zusétzlich zum Bruttoinlandspro-
dukt mit ein, so dass die VAR-Modelle sechs Variablen
(Bruttoinlandsprodukt, Inflation, inldndischer und aus-
landischer kurzfristiger Zins, die jeweilige Arbeits-
marktvariable und den entsprechenden Wechselkurs)
umfassen. Dabei wird zwischen zwei moglichen Identi-
fikationen (der Cholesky-Zerlegung und einem struktu-
rellen Identifikationsmuster, welches stark an die
Identifikation SI1 angelehnt ist) unterschieden.
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Schaubild 151
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Anhand der Schitzungen der Impuls-Antwort-Funk-
tionen (fiir die zwei unterschiedlichen Identifikationen)
lasst sich zwar erwartungsgemal3 ein negativer Einfluss
einer Aufwertung des Euro auf die Erwerbstétigkeit und
Arbeitsvolumen sowie ein positiver Einfluss auf die Ar-
beitslosenquote erkennen. Gleichwohl ist ein signifikan-
ter Einfluss des jeweiligen Wechselkursschocks auf die
entsprechenden Arbeitsmarktvariablen jedoch nur in
Ausnahmefillen beobachtbar. Insgesamt zeigen sich die
starksten Reaktionen der hier betrachteten Variablen im
zweiten Jahr nach dem Wechselkursschock.

Fazit

833. Fiir den Zeitraum der Jahre 1991 bis 2003 kann
die Hypothese, dass ein (kurzfristig) negativer Einfluss
einer Wechselkursaufwertung auf die gesamtwirtschaft-
liche Aktivitdt besteht, nicht abgelehnt werden. Ange-
sichts eines gewissen Malles an Unsicherheit in der
Punktschitzung ist eine exakte Quantifizierung jedoch
schwierig. Allerdings sind die quantitativen Effekte {iber
unterschiedliche Spezifikationen und Identifikationen
hinweg sehr robust. Bei der Interpretation der Ergeb-
nisse hinsichtlich des nominalen effektiven Wechselkur-
ses muss beriicksichtigt werden, dass es sich bei einer
zehnprozentigen Aufwertung um einen vergleichsweise
groBen Schock handelt.

Die geschitzten Effekte eines Wechselkursschocks auf
Private Konsumausgaben, Ausriistungsinvestitionen und
Exporte stimmen qualitativ mit den Auswirkungen auf
das Bruttoinlandsprodukt iiberein, und insgesamt ist
auch hier eine Robustheit der Schétzergebnisse fiir un-
terschiedliche Spezifikationen und Identifikationen zu
konstatieren. Fiir die Ausriistungsinvestitionen und die
Exporte kann dabei ein signifikant negativer Effekt
nachgewiesen werden, fiir den Konsum ist keine signifi-
kante Reaktion zu beobachten. Die signifikant negative
Reaktion der Importe auf eine Aufwertung des Euro er-
scheint zunichst Giberraschend, kann aber in diesem Zu-
sammenhang als Indiz gewertet werden, dass etwaige
Mengeneffekte die Preiseffekte, die mit einer Aufwer-
tung einhergehen und eine positive Reaktion der Importe
vermuten lieen, quantitativ tibertreffen.

Die geschitzten Impuls-Antwort-Folgen der betrachte-
ten Arbeitsmarktvariablen zeigen den erwarteten Ver-
lauf, in der Regel ist jedoch keine signifikante Reaktion
dieser Variablen auf einen Wechselkursschock erkenn-
bar. Im Gegensatz zu den bisher betrachteten makrodko-
nomischen Aggregaten erkennt man eine verzdgerte
Reaktion von Erwerbstétigkeit, Arbeitsvolumen und Ar-
beitslosenquote auf einen Wechselkursanstieg, die unter
anderem durch einen Riickgang der Beschiftigung auf
das nach etwa einem Jahr signifikant gesunkene Brutto-
inlandsprodukt erkldrt werden kann.

Zum Zusammenhang zwischen dem Wechselkurs
und seinen Fundamentaldaten

834. Neben der Frage, in welcher Weise eine Wechsel-
kursédnderung die gesamtwirtschaftliche Entwicklung
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beeinflusst, ist ebenfalls von Interesse, in welchem Aus-
maf} eine gegebene Wechselkursbewegung im Einklang
mit theoretisch ableitbaren fundamentalen Einflussfak-
toren steht. Beide Fragestellungen sind insofern mitein-
ander verbunden, als eine gravierende Abweichung des
aktuellen Wechselkurses von dem durch Fundamental-
daten nahe gelegten Wert zumindest die Wahrscheinlich-
keit vergroBert, dass es in der Folge zu einer Verringe-
rung dieser Liicke iiber eine entsprechende Auf- oder
Abwertung kommt.

Eine Analyse dieser Frage sieht sich jedoch einer Reihe
von Schwierigkeiten gegeniiber: Zum einen ist der fun-
damental begriindete Wechselkurs eine unbeobachtbare
Variable, er muss mithin aus theoretischen Uberlegun-
gen abgeleitet und geschitzt werden. Hierbei existiert
keine Ubereinstimmung hinsichtlich der relevanten
Wechselkursdeterminanten. Einigkeit herrscht in der
Literatur lediglich dariiber, dass die fundamentalen Ein-
flussfaktoren flexibler Wechselkurse aus dem Zahlungs-
bilanzgleichgewicht abgeleitet werden. Zum anderen ist
es ein empirisch weithin bestétigtes Resultat, dass Wech-
selkurse zumindest in der kurzen Frist erratischen, nicht
prognostizierbaren Schwankungen folgen (Meese und
Rogoft, 1983). Griinde hierfiir sind beispielsweise unter-
schiedliche Anpassungsgeschwindigkeiten von Preisen
im Giiter- und Dienstleistungsbereich im Vergleich zu
Preisen an Finanzmérkten, die zu einem ,,Uberschiefen®
der Wechselkurse fiihren konnen oder eine auf Transak-
tionskosten beruhende voriibergehende Zuriickhaltung
von Devisenhédndlern, sich an Fundamentaldaten zu ori-
entieren. Zahlreiche empirische Studien deuten trotzdem
darauf hin, dass in der mittleren Frist eine Bezichung
zwischen dem beobachtbaren Wechselkurs und funda-
mentalen Faktoren besteht. Diese Erkenntnis wird zu-
dem gestiitzt durch Befragungen von Devisenmarktak-
teuren (Chinn und Alquist, 2000). Die Erwigungen
machen deutlich, dass entsprechende Schitzungen eines
fundamental gerechtfertigten Wechselkurses mit erhebli-
chen Unsicherheiten behaftet sind, sowohl was das kon-
krete Niveau des fundamentalen Wechselkurses und
damit das festgestellte Ausmal} einer Abweichung zwi-
schen tatsdchlichem und fundamentalem Kurs angeht,
als auch was die Frage betrifft, iiber welchen Zeitraum
eine diagnostizierte Abweichung korrigiert wird. Dies
gilt es bei der Interpretation der Ergebnisse zu beachten.

Im Folgenden werden im Rahmen eines in der em-
pirischen Literatur weit verbreiteten Ansatzes, ndmlich
des Behavioral-Equilibrium-Exchange-Rate(BEER)-
Modells, Schitzungen zu den realen effektiven Wech-
selkursen des Euro-Raums und Deutschlands im Rah-
men multivariater Fehlerkorrekturmodelle durchge-
fiihrt. Die Verwendung eines effektiven, das heif3t eines
gegeniiber den wesentlichen Handelspartnerldndern
handelsgewichteten AuBenwerts weist in diesem
Zusammenhang den Vorteil auf, dass mogliche Verzer-
rungen durch Phéinomene des UberschieBens oder
Unterschieens des nominalen Wechselkurses unter
Umstdnden weniger ins Gewicht fallen als in einer rein
bilateralen Betrachtung. Zudem korrespondiert der ef-
fektive Wechselkurs eher als der bilaterale Wechsel-
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kurs mit aus der Zahlungsbilanz abgeleiteten GrofBen,
welche die Handelsbeziehungen mit mehreren Lindern
umfassen.

BEER-Modelle

835. Der Ausgangspunkt zur Bestimmung fundamental
determinierter Wechselkurse ist im Rahmen von BEER-
Modellen iiblicherweise die ungedeckte Realzinsparitit:

qeﬁk_QIZ_(rt_r*t) (11)
mit (¢ — gr) als erwarteter Anderung des logarith-
mierten realen Wechselkurses ¢, r, als inldndischem
langfristigem Realzins und »* als auslédndischem lang-
fristigen Realzins. Der reale Wechselkurs ist somit ab-
héngig von den Wechselkurserwartungen ¢°uy sowie
von der Realzinsdifferenz:

qt=q v T (re—r%). (12)
Ein Anstieg des inlédndischen Realzinses fiihrt gemaR
Realzinsparitit — fiir sich genommen — zu einer Aufwer-
tung des realen Wechselkurses, weil nur dann die Ren-
dite einer Anlage im Inland mit der in inldndischer Wah-
rung ausgedriickten erwarteten Rendite  einer
Auslandsanlage identisch ist. Geht man davon aus, dass
die Wechselkurserwartungen ¢‘w« auf einer langfristi-
gen oder fundamentalen Komponente des realen Wech-
selkurses qpp, basieren, so kann Gleichung (12) ge-
schrieben werden als:

(13)

In der Literatur wird iiblicherweise angenommen, dass
der fundamentale Kurs von einer Reihe von Einflussfak-
toren abhéngt. Diese lassen sich aus dem Zahlungsbi-
lanzgleichgewicht ableiten (MacDonald, 1999). Da sich
das Zahlungsbilanzgleichgewicht — bei flexiblen Wech-
selkursen — aus der Summe von Leistungs- und Kapi-
talverkehrsbilanzsaldo ergibt, entsprechen die fun-
damentalen Einflussfaktoren des Wechselkurses den
Determinanten dieser Teilbilanzen.

q1=qrpe+ (re—r*)

Zumeist werden in diesem Zusammenhang folgende
Groflen genannt, die allerdings um weitere ergidnzt wer-
den konnen (Europiische Zentralbank, 2002):

— der Nettoauslandsvermaogensstatus (nfa,): Mit einer
Verringerung dieser Grof3e, also einer Abnahme der
Nettoforderungen des Inlands gegeniiber dem Aus-
land, sinken die aus dem Ausland empfangenen Fak-
toreinkommen, was fiir sich genommen zu einem
Riickgang des Devisenangebots und damit zu einer
Abwertung der inldndischen Wéhrung fiihrt. Da der
Nettoauslandsvermogensstatus dem kumulierten Ka-
pitalverkehrsbilanzsaldo entspricht und der Kapital-
verkehrsbilanzsaldo sich bei flexiblen Wechselkursen
spiegelbildlich zum Leistungsbilanzsaldo verhilt,
wird diese GroBe hdufig ndherungsweise durch den
kumulierten Leistungsbilanzsaldo — meist im Ver-
haltnis zum Bruttoinlandsprodukt — abgebildet.

— das internationale Preisverhidltnis: Ein Anstieg des
ausldndischen Preisniveaus hat ceteris paribus eine
Erhohung der inldndischen Wettbewerbsfahigkeit zur
Folge, die iiber eine verbesserte Leistungsbilanz zu
einer Aufwertung der inldndischen Wéhrung fiihrt. In
engem Zusammenhang mit der Preisdifferenz, re-
spektive der internationalen Wettbewerbsfahigkeit
stehen zwei weitere fundamentale Wechselkursdeter-
minanten:

— die internationale Produktivititsdifferenz (prodiff)):
Zum einen geht mit einem Anstieg der Produktivitét
eine Verbesserung der Wettbewerbsfahigkeit einher,
die ebenfalls eine Aufwertung der inldndischen Wih-
rung zur Folge hat, zum anderen sind mit einem Pro-
duktivitdtsanstieg hohere Wachstumserwartungen
verbunden, die zu einem vermehrten Kapitalimport
und damit ebenfalls zu einer Aufwertung der inlédndi-
schen Wiahrung fithren diirften.

— die Entwicklung der Terms-of-Trade (fot,): Eine
dauerhafte Verschlechterung der Terms-of-Trade und
damit der preislichen Wettbewerbsfahigkeit eines
Landes sollte dazu fithren, dass der Wechselkurs ei-
nes Landes abwertet. Werden die Terms-of-Trade
— wie es in der Literatur regelmifBig geschieht — iiber
den Olpreis approximiert, so hingt ihr Einfluss auf
den realen Wechselkurs jedoch maBgeblich von den
relativen Olabhiingigkeiten der betrachteten Linder
bezichungsweise Landeraggregate ab und ist somit a
priori nicht eindeutig.

Vor diesem Hintergrund werden im Folgenden als we-
sentliche Determinanten der fundamentalen Kompo-
nente des realen Wechselkurses qgp, die relative Produk-
tivitatsdifferenz zwischen dem Inland und dem Ausland
(prodiff)), die Nettoauslandsvermogensposition des In-
lands (nfa,) sowie die Terms-of-Trade (ot,) betrachtet:

qroe= qrpe ( prodiff, ,nfa, , tot, ). (14)
)

(+ ) /)

Wie erldutert, diirfte der Einfluss der Produktivitatsdiffe-
renz und des Nettoauslandsvermdgensstatus auf den
Wechselkurs positiv sein, wihrend die Wirkung einer
Verdnderung der Terms-of-Trade bei Approximation
durch den Olpreis a prori unbestimmt ist.

836. Die Intuition des BEER-Modells ist es somit, den
aktuellen Wechselkurs in Abhéngigkeit eines langfristi-
gen, durch Fundamentaldaten determinierten Pfades
sowie kiirzerfristiger Einflussfaktoren zu schétzen. Letz-
tere werden in Gleichung (13) lediglich durch die Real-
zinsdifferenz abgebildet. Eine Anpassung des Wechsel-
kurses an sein fundamental determiniertes Niveau
gemdlB Gleichung (13) setzt somit voraus, dass die Real-
zinsdifferenz eine stationdre Variable ist. Theoretische
Uberlegungen legen diese Eigenschaft ebenfalls nahe.
Dessen ungeachtet und etwas iiberraschend verletzen die
Zeitreiheneigenschaften dieser GroBe in empirischen
Studien nicht selten diese Annahme, das heif3t, die Real-
zinsdifferenz wird iiber die herkémmlichen Stationari-
titstests als I(1)-Variable identifiziert. Vor diesem Hin-
tergrund ist es a priori nicht eindeutig, in welcher Weise
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die Realzinsdifferenz in die Schitzungen eingehen soll,
ob lediglich als exogene Komponente oder auch als Be-
standteil der Langfristbeziehung. Uberdies muss beriick-
sichtigt werden, dass die Fundamentaldaten nicht
ausschlieBlich langfristige Effekte auf die Wechselkurs-
entwicklung haben, sondern diese auch kurzfristig be-
einflussen konnen.

837. Okonometrisch ldsst sich der Grundgedanke der
BEER-Ansitze am besten durch Fehlerkorrekturmodelle
abbilden, welche gleichzeitig langfristige und kurzfris-
tige Beziehungen zwischen den einzelnen Variablen be-
riicksichtigen. Als Ansatz zur Schétzung des BEER wird
daher die Methode von Clark und MacDonald (1999)
gewdhlt. Diese basiert auf einem Vektor-Fehlerkorrek-
tur(VECM)-Modell, das nach dem Johansen (1995)-
Verfahren geschétzt wird. Als Langfristbeziechung wird
hier der fundamental determinierte Wechselkurs mo-
delliert. Voraussetzung fiir die Existenz eines solchen
fundamental determinierten Kurses ist eine Kointegra-
tionsbeziehung zwischen dem Wechselkurs und den ihn
bestimmenden Fundamentalfaktoren. Diese setzt Nicht-
stationaritdt der in die Langfristbeziechung eingehenden
Variablen voraus. Falls diese Anforderung erfiillt ist und
zwischen dem Wechselkurs und seinen Fundamentalda-
ten eine solche langfristige Kointegrationsbeziehung
besteht, kann aus letzterer ein langfristiger Wechselkurs-
pfad ermittelt werden. Durch die gleichzeitige Modellie-
rung kurzfristiger Anpassungsprozesse werden zudem
mogliche Abweichungen zwischen dem langfristig be-
griindeten Wert und dem jeweils aktuellen Wechselkurs
beriicksichtigt. Fiir das Niveau des fundamentalen Kur-
ses ist die Anpassungsdynamik allerdings von unterge-
ordneter Bedeutung.

Datengrundlage

838. Die Schitzungen erfolgen fiir den Euro-Raum wie
fiir Deutschland auf der Basis von saisonbereinigten
Quartalsdaten fiir den Zeitraum vom ersten Quartal 1983
bis zum ersten Quartal 2004. Mit Blick auf den Euro-
Raum werden fiir die Zeit vor dem Jahr 1991 Daten des
Area-Wide-Model der Europdischen Zentralbank ver-
wendet. Spriinge in den Datenreihen aufgrund der Deut-
schen Einheit oder wegen des Beitritts von Griechenland
zum Euro-Raum wurden mittels Verkettung der Daten
beseitigt.

Der reale effektive Wechselkurs (auf Verbraucherpreis-
basis) findet fir den Euro-Raum in seiner bis
September 2004 geltenden engen Abgrenzung gegen-
iiber 12 Handelspartnern nach Berechnungen der Euro-
pdischen Zentralbank Verwendung (Schaubild 152). Fiir
Deutschland wird der AuBBenwert iiber den Indikator der
preislichen Wettbewerbsfahigkeit der Deutschen Bun-
desbank in seiner engen Abgrenzung gegeniiber 19 Lan-
dern auf Basis der Deflatoren des Gesamtabsatzes abge-
bildet (Schaubild 153).

In die Produktivitatsdifferenzen gehen die bei der Be-
rechnung der effektiven Wechselkurse beriicksichtigten
Lander mit den entsprechenden Handelsgewichten ein.
Zur Ermittlung der Produktivitétsdifferenzen zwischen
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Schaubild 152
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1) Einzelheiten zur Konstruktion der Datenreihen und zu den Berech-
nungen siehe Ziffer 838.- 2) Auf Verbraucherpreisbasis in seiner bis
September 2004 geltenden engen Abgrenzung gegentiber 12 Lan-
dern.

Quellen: EU, EZB, OECD
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Schaubild 153
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1) Fur Einzelheiten zur Konstruktion der Datenreihen und zu den Be-
rechnungen siehe Ziffer 838.- 2) Indikator der preislichen Wettbe-
werbsfahigkeit der Deutschen Bundesbank in seiner engen Abgren-
zung gegeniiber 19 Landern auf Basis der Deflatoren des Gesamtab-
satzes.

Quellen: EU, EZB, OECD
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dem Euro-Raum beziechungsweise Deutschland sowie
ihren jeweiligen Handelspartnern werden zunéchst Pro-
duktivititen fiir alle beriicksichtigten Lander ermittelt.
Dabei wird die Produktivitdt durch das Bruttoinlands-
produkt (in nationaler Wihrung) je Erwerbstitigen be-
rechnet. Die Produktivitdtsdifferenzen des Euro-Raumes
gegeniiber seinen 12 Handelspartnern sowie Deutsch-
lands gegeniiber seinen 19 Handelspartnern werden an-
schlieBend unter Verwendung der Wechselkursgewichte
aggregiert (Tabelle 115).

Tabelle 115

Lindergewichte bei der Berechnung des effektiven
Euro-Wechselkurses und des Indikators der
preislichen Wettbewerbsfihigkeit
der deutschen Wirtschaft

Realer
effektiver Impliziter
Euro- effektiver
Wechselkurs | Wechselkurs fiir
Liander gegeniiber Deutschland
12 Landern (enge Ab-
(enge Ab- grenzung)®
grenzung)"
vH
Australien ................... 1,13 X
Singapur .......ccceveevennee 3,50 X
Hong Kong ................ 3,90 X
Siidkorea .................... 491 X
Kanada ........ccoou.. 1,96 1,08
Japan .....ccocevvevenens 15,01 9,44
Norwegen .........cceeeeeee. 1,70 0,88
Dénemark ................... 3,50 1,90
Schweden ................... 6,23 2,76
ScChweiz ....ccvveeuveenn.. 8,84 5,01
Vereinigtes Konigreich 24,26 10,28
Vereinigte Staaten ...... 25,05 13,35
Belgien ........ccccoeueeeee. X 6,55
Luxemburg ................. X 0,48
Finnland ..................... X 1,50
Frankreich .................. X 14,34
Griechenland .............. X 0,57
Irland .....ccvooveveeennenne. X 1,24
Italien ........ccocvveeveennenns X 11,37
Niederlande ................ X 8,01
Osterreich ................... X 5,63
Portugal .......ccceceneeeen. X 1,24
Spanien .......c..cccoeuene. X 4,37

1) Auf Basis der Verbraucherpreise in seiner bis September 2004 gel-
tenden engen Abgrenzung gegeniiber 12 Landern. - 2) Indikator der
preislichen Wettbewerbsféhigkeit der deutschen Wirtschaft gegeniiber
19 Landern auf Basis der Deflatoren des Gesamtabsatzes.

Quellen: Deutsche Bundesbank, EZB

Vernachldssigt werden bei den Berechnungen aufgrund
mangelnder Datenverfiigharkeit die Ldnder Griechen-
land, Schweden, Singapur, Hong Kong, Siidkorea,
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Finnland, Osterreich, Portugal, Luxemburg und Irland.
Diese haben jedoch insgesamt nur ein Gewicht von un-
ter 19 vH bezogen auf den Euro-Raum und von 13 vH
bezogen auf Deutschland.

Die internationale Zinsdifferenz berechnet sich
—analog zur Produktivitatsdifferenz — als gewogener
Durchschnitt gegeniiber allen im jeweiligen effektiven
Wechselkurs beriicksichtigten Léndern unter Verwen-
dung der entsprechenden Handelsgewichte. Fiir die Dif-
ferenz zum Euro-Raum werden die Zinsen langfristiger
Staatsanleihen aus den entsprechenden Landern mit dem
jeweiligen Verbraucherpreisindex deflationiert. Die Be-
rechnung der Realzinsdifferenz gegeniiber Deutschland
basiert auf Zinsen der entsprechenden langfristigen
Staatsanleihen, die mit dem jeweiligen Deflator des
Bruttoinlandsprodukts deflationiert werden.

Der Auslandsvermogensstatus wird durch den aggre-
gierten Leistungsbilanzsaldo im Verhiltnis zum Brutto-
inlandsprodukt angenihert. Fiir den Euro-Raum finden
dabei lediglich der Warenhandel sowie die Erwerbs- und
Vermogenseinkommen Berticksichtigung, um die Kon-
sistenz mit den Daten des Area-Wide-Model fiir den
Zeitraum vor dem Jahr 1999 zu wahren. Als Ndherungs-
grofe fiir die Terms-of-Trade geht der nominale Olpreis
in die Schitzung ein (Schaubild 154).

839. Mit Blick auf die Stationaritiitseigenschaften
der Variablen zeigen der ADF-Test und der KPSS-Test
an, dass die realen effektiven Wechselkurse, die Produk-
tivitidtsdifferenzen, der Olpreis und der jeweilige Aus-
landsvermogensstatus integriert vom Grad I(1) sind. Fiir
die Realzinsdifferenzen ergeben sich keine eindeutigen
Resultate: Der ADF-Test deutet auf Nichtstationaritét
hin, der alternativ verwendete KPSS-Test signalisiert
Stationaritdt. Vor diesem Hintergrund werden in den
Spezifikationen — in Ubereinstimmung mit obigen Uber-
legungen — sowohl Modelle getestet, bei denen die
Realzinsdifferenz in der Kointegrationsbeziehung be-
riicksichtigt wird als auch solche, bei denen die Real-
zinsdifferenz als exogene Grofle Eingang findet.

Realer effektiver Auflenwert des Euro im BEER-Modell

840. Bei der Schitzung eines VECMs fiir den realen
effektiven Euro-Aulenwert auf der Basis des oben be-
schriebenen BEER-Modells wird ein Ansatz ohne Zins-
differenz in der Langfristbeziehung verwendet. Somit
gehen nur die drei Grofen Nettoauslandsvermdgenssta-
tus, Produktivititsdifferenz und Terms-of-Trade als
langfristige Wechselkursdeterminanten in die Schétzung
ein. Die Zinsdifferenz wird als exogene Grofie im kurz-
fristigen Bestandteil der Schétzung beriicksichtigt. Fiir
die Variante mit Beriicksichtigung der internationalen
Zinsdifferenz in der Langfristgleichung ergibt sich keine
valide Modellspezifikation.

Das zunédchst zugrunde gelegte unrestringierte VAR-Mo-
dell ist mit vier Verzogerungen der endogenen Variablen
geeignet spezifiziert. Die Residuen weisen keine Auto-
korrelation auf und sind normalverteilt. Unter diesen
Voraussetzungen zeigt der Johansen-Kointegrationstest
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Schaubild 154
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1) Schatzungen auf der Grundlage saisonbereinigter Quartalsdaten (Un-
tersuchungszeitraum 1. Quartal 1983 bis 1. Quartal 2004). Weitere Ein-
zelheiten zu den Daten und zu den Berechnungen siehe Ziffern 838 und
840 ff.

auf dem 5 %-Niveau eine Kointegrationsbeziehung so-
wohl fiir den Fall mit als auch fiir jenen ohne Beriick-
sichtigung einer Konstante im VAR-Bestandteil der
Schitzung an. Da sich die Konstante im VAR-Bestand-
teil des Fehlerkorrekturmodells als insignifikant erweist,
wird letztlich nur eine Konstante in der Langfristbezie-
hung beriicksichtigt. Bei dieser VECM-Spezifikation
bleiben die Residuen der Schitzung normal verteilt und
es besteht kein Hinweis auf Autokorrelation oder Hete-
roskedastizitdt. SchlieBlich geht das Residuum der Lang-
fristbeziehung signifikant in die Schitzung ein, und alle
Variablen der Langfristgleichung sind mindestens auf
dem 5 %-Niveau signifikant (Tabelle 116, Spalte (1)).

Die Schitzung zeigt, dass die Entwicklung des realen
effektiven Euro-Wechselkurses in seiner engen Abgren-
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Tabelle 116

Schitzergebnisse zum langfristigen Einfluss fundamentaler Determinanten
auf die realen effektiven Wechselkurse (Kointegrationsbeziehung)”

Realer effektiver Euro- Impliziter realer effektiver
o ) Wechselkurs Wechselkurs fiir Deutschland
Langfristige Einflussgrofen
VECM1 VECM2.1 VECM2.2
1) (2) 3)
ProduktivitatSdifferenz ...........coceeeeveveeveeeciieeieeeeeeeee. 10,183 *** 3,605 *** 2,544 ***
Nettoauslandsvermogensstatus ..........coceveverereeeeeeneeneenes 0,484 ** 0,163 *** 0,165 ***
OIPTEIS wvoveveceeeeeee et 0,627 *** - 0,062 *** - 0,039 *
KONSTANLE ..ot 2,638 *** 4,550 *** 4,499 ***
Internationale ZinSdifferenz ...........cocoeeevvvevvieveiiceeieeeens 0,018 **
Koeffizient der Langfristbeziehung ............cccoeeveeieienennee. - 1,893 ** - 0,168 *** - 0,222 ***
Nachrichtlich:
Koeftizient der Zinsdifferenz in der Kurzfristbeziehung . 0,029 ***
(exogen)

1) Nahere Erlauterungen zu den Schétzmodellen siehe Ziffern 840 f.

*, ¥x xxx zeigen Signifikanz auf dem 10%-, 5%- bezichungsweise 1%-Niveau an.

zung langfristig erwartungsgemil einen positiven
Zusammenhang zur Entwicklung der aggregierten Pro-
duktivititsdifferenz gegeniiber den Handelspartnern so-
wie einen positiven Zusammenhang zur Entwicklung
des Auslandsvermogensstatus aufweist. Auch fiir den
Olpreis zeigt sich ein positiver Zusammenhang. Fiir die
Anpassungskoeffizienten ergibt sich ein signifikanter
Wert mit negativem Vorzeichen, das heif3it, bestehende
Abweichungen zwischen dem aktuellen Kurs und dem
langfristigen Fundamentalkurs werden korrigiert.

Die Abweichungen des fundamental determinierten Kur-
ses von der jeweils beobachtbaren Wechselkursentwick-
lung signalisieren fiir die zweite Hélfte der achtziger
Jahre eine merkliche Uberbewertung sowie fiir den Zeit-
raum der Jahre 2000 und 2001 eine Unterbewertung.
Anfang des Jahres 2004 resultiert aus diesen Schétzun-
gen eine im historischen Vergleich moderate Uberbewer-
tung von rund 6 vH (Schaubild 154). Auffallend sind die
hohen Abweichungen sowie die starken Schwankungen
des fundamental determinierten Wechselkurses im Ver-
gleich zur Entwicklung des tatsdchlichen Wechselkur-
ses.

Indikator der preislichen Wettbewerbsfihigkeit
Deutschlands im BEER-Modell

841. Bei der analogen Berechnung eines fundamental
determinierten deutschen AuBlenwertes anhand des Indi-
kators der preislichen Wettbewerbsfahigkeit auf der Ba-
sis eines BEER-Modells ergibt sich unter Beriicksichti-
gung der Realzinsdifferenz in der Langfristbeziehung

eine valide Modellspezifikation. Die unrestringierte
VAR-Schiétzung mit zwei zeitlichen Verzégerungen der
endogenen Variablen erweist sich als geeignet. Unter
diesen Voraussetzungen zeigt der Johansen-Kointe-
grationstest auf dem 5%-Signifikanzniveau eine Ko-
integrationsbeziehung fiir den Fall mit sowie ohne Be-
riicksichtigung einer Konstante im VAR-Bestandteil der
Schétzung an. Da die Konstante sich in einer Schitzung
als Bestandteil des VAR als insignifikant herausstellt,
wird nur eine Konstante in der Langfristbezichung be-
riicksichtigt (Tabelle 116, Spalte (2)). Fiir den Fall ohne
Beriicksichtigung der Zinsdifferenz in der Langfristbe-
ziehung ergibt sich ebenfalls eine signifikante Spezifika-
tion, die zu ganz &hnlichen Ergebnissen wie das
VECM2.1 fiihrt (Tabelle 116, Spalte (3)).

Die Schitzungen zeigen, dass die Entwicklung des rea-
len deutschen Aulenwertes in seiner engen Abgrenzung
gegeniiber 19 Handelspartnern langfristig einen positi-
ven Zusammenhang zur Entwicklung der aggregierten
Produktivitdtsdifferenz gegeniiber den Handelspartnern
aufweist sowie positiv von der Realzinsdifferenz ab-
hingt. Der Olpreis wirkt hier im Gegensatz zum Euro-
Raum negativ. Die Auslandsposition hat das erwartete
positive Vorzeichen.

Betrachtet man nur die Langfristgleichung, so ergibt sich
aus der Schétzung fiir das erste Quartal 2004 ein durch
Fundamentaldaten determiniertes Niveau, das bei Be-
riicksichtigung der Zinsdifferenz in der Langfristglei-
chung um 2,2 vH, bei Verwendung der Zinsdifferenz
lediglich als kurzfristigem Einflussfaktor um 1,6 vH un-
terhalb des tatsdchlichen deutschen Aullenwertes liegt.
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Ergebnisse und Ausblick

842. Insgesamt zeigen die vorliegenden Ergebnisse,
dass die hier ermittelten Abweichungen der effektiven
Wechselkurse von ihren europdischen und deutschen
Fundamentaldaten fiir das erste Quartal 2004 im histori-
schen Vergleich seit dem Jahr 1983 nicht auflergewdhn-
lich hoch sind (Tabelle 117). Fiir Deutschland ergeben
sich iiberdies grundsétzlich geringere Abweichungen.
Bei der Interpretation der Ergebnisse ist zu beachten,
dass die ermittelten Werte fiir das erste Quartal 2004
nicht ohne weiteres in der Zukunft gelten, da eine Ande-
rung der Fundamentaldaten im Zeitablauf zu einer An-
passung des fundamental determinierten Wechselkurses
fiihrt. Uberdies sind aus der vorangegangenen Analyse
keine Riickschliisse auf die Entwicklung des fundamen-
tal determinierten US-Dollar-Euro-Wechselkurses mog-
lich. Fiir dessen Ermittlung wére eine eigene Analyse
auf der Basis bilateraler Fundamentaldaten notig.

Tabelle 117

Abweichung der Wechselkurse von ihren
fundamental determinierten Werten"

Realer effek- Impliziter realer

tiver Euro- effektiver Wechsel-

Zeitraum Wechselkurs kurs fiir Deutschland

VECM1 VECM2.1 | VECM2.2
vH

1983 bis 1989 10,8 33 2,6
1990 bis 1998 2,0 - 04 - 0,2
1999 bis 2003 -99 0,6 0,6
2000 bis 2001 -25,8 - 0,7 - 04
2002 - 58 0,4 - 0,1
2003 8,0 3,2 2,6
1. Quartal 2004 6,1 2,2 1,6

1) Néhere Erlauterungen zu den Schitzmodellen siehe Ziffern 840 f.
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Il. Aktualisierte Analyse der personellen
Einkommensverteilung in Deutschland

843. Anhand von Daten des Sozio-oekonomischen Pa-
nels (SOEP) fiir die Erhebungsjahre 2002 und 2003 mit
Einkommensinformationen fiir die Jahre 2001 und 2002
wird eine aktualisierte Analyse der personellen Einkom-
mensverteilung in Deutschland vorgelegt. Der Sachver-
stindigenrat hat zuletzt im Jahresgutachten 2002 eine
entsprechende Untersuchung vorgenommen (JG 2002
Ziffern 633 ff.). Im Jahresgutachten 2003 wurde die Ver-
teilung der Markteinkommen und der Einkommensteu-
erschuld in Deutschland alternativ anhand von einkom-
mensteuerlichen Veranlagungsdaten analysiert (JG 2003
Ziffern 822 ff.).

Die vorliegende Analyse zeigt, dass — erwartungsgemaf —
die Nettoeinkommen deutlich gleichméBiger verteilt
sind als die Markteinkommen. Dabei verringern staatli-
che Umverteilungsaktivitdten die Konzentration der Ein-
kommen in den neuen Bundesldndern stirker als im frii-
heren Bundesgebiet. Fiir den Zeitraum der Jahre 1991
bis 2002 ist insgesamt eine Zunahme der Ungleichver-
teilung sowohl der Markteinkommen als auch der Netto-
einkommen feststellbar; diese ist in Ostdeutschland
deutlich stirker ausgeprigt als in Westdeutschland. Die
Verianderungen der Konzentration der Nettoeinkommen
spielen sich vor allem an den Riandern der Verteilung ab.
Analysen der Nettoeinkommensmobilitét fiir Privathaus-
halte im Zeitraum der Jahre 1999 bis 2002 zeigen, dass
die Mobilitdt der einkommensschwéchsten Haushalte in
den neuen Bundeslidndern deutlich starker ausgeprigt ist
als im fritheren Bundesgebiet. Fiir die einkommens-
starksten Haushalte ist insbesondere in Ostdeutschland
in der Hinsicht eine Verfestigungstendenz zu beobach-
ten, als dass diese Haushalte ihre Einkommensposition
in der Regel sichern konnten.

Datenbasis

844. Im Rahmen des Sozio-oekonomischen Panels
werden jahrlich dieselben privaten Haushalte unter an-
derem zu ihrem Einkommen und ihrer sozialen Situation
befragt. Im Jahr 2003 nahmen rund 12 000 Haushalte,
die etwa 26 600 Einzelpersonen umfassten, an der Be-
fragung teil. Die hier verwendete Gesamtstichprobe be-
steht insgesamt aus sechs Teilstichproben. Mit den
Stichproben A (Westdeutschland) und B (ausldndische
Wohnbevoélkerung) startete das Sozio-oekonomische Pa-
nel im Jahr 1984. Im Jahr 1990 kam die Stichprobe C,
die Haushalte in den neuen Bundeslindern enthilt,
hinzu. Diese Stichproben wurden im Jahr 1994 durch
eine Zuwanderungsstichprobe D ergénzt. Im Jahr 1998
wurde eine Ergénzungsstichprobe E gezogen, welche die
Datenbasis nochmals erweiterte. Eine deutliche Erho-
hung der Fallzahlen um mehr als 50 vH ergab sich
schlieBlich durch die Beriicksichtigung einer Auffri-
schungsstichprobe F ab dem Jahr 2000.

In den folgenden Analysen sind Personen, die in Kaser-
nen, Altersheimen, Justizvollzugsanstalten und Sammel-
unterkiinften leben nicht enthalten. Grundsdtzlich sind

Personen ohne festen Wohnsitz nicht erfasst. Haushalte
beziehungsweise Personen mit einem sehr hohen Ein-
kommen sind im SOEP seit dem Jahr 2000 (Beriicksich-
tigung der Stichprobe F) mit aussagekrdftigen Fallzah-
len vorhanden, so dass in dieser Analyse, im Gegensatz
zur Analyse im Jahresgutachten 2002, die tatsdchlich
vorhandene Einkommensspannweite der Bevilkerung
am aktuellen Rand besser abgebildet wird.

Einkommensbegriffe und Verteilungsmafie

845. Unter dem Markteinkommen der Haushalte
— definiert als Einkommen vor staatlichen Umvertei-
lungsmafBnahmen — werden das Einkommen aus selb-
standiger und unselbstdndiger Erwerbsarbeit und aus
Vermdgen sowie private Transfers (beispielsweise pri-
vate Unterstiitzungsleistungen von Eltern oder ge-
schiedenen Ehepartnern) verstanden. Dem Einkommen
aus unselbstdndiger Arbeit werden die Arbeitgeber-
beitrage zur Gesetzlichen Krankenversicherung und So-
zialen Pflegeversicherung, Arbeitslosenversicherung
sowie Gesetzlichen Rentenversicherung hinzugerech-
net,) da auch diese am Markt erwirtschaftet werden
miissen. Zum Vermogenseinkommen zghlt hier auch der
Mietwert selbst genutzten Wohneigentums. Hier wird
nur der Nettomietwert? selbst genutzten Wohneigen-
tums beriicksichtigt.

Das Haushaltsnettoeinkommen stellt auf das den Haus-
halten letztlich zur Verfiigung stehende Einkommen ab.
Hierzu werden vom Markteinkommen die geleistete Ein-
kommensteuer (einschlieBlich Solidaritdtszuschlag) und
die Pflichtbeitrage zur Sozialversicherung (Arbeitgeber-
anteil und Arbeitnehmeranteil) abgezogen und die Be-
ziige aus Renten der Gesetzlichen Rentenversicherung,
Pensionen sowie Sozialtransfers hinzugerechnet. Das
Haushaltsnettoeinkommen erfasst damit den gréften
Teil des verfiigbaren Einkommens eines Haushalts. Ein-
kommenszufliisse wie regelméBige Sonderzahlungen
werden dabei erfasst, wihrend einmalige oder unregel-
méfBige Einkommenszufliisse unberiicksichtigt bleiben.
Dies sind beispielsweise Einkommen aus Lotteriegewin-
nen, Erbschaften oder Schenkungen, die im SOEP zwar
erfasst aber nicht systematisch dem regelméBigen
Einkommen zugerechnet werden. Einnahmen aus Ver-
mdgensauflésungen werden in der Analyse ginzlich aus-
geklammert. Die Differenz zwischen den Markteinkom-
men und den Nettoeinkommen kann als Ergebnis der
staatlichen Umverteilung interpretiert werden.

846. Bei Analysen der Einkommensverteilung ist es
iiblich, eine Aquivalenzgewichtung der Einkommen vor-
zunehmen, da bei einer gemeinsamen Haushaltsfithrung
Skaleneffekte realisiert werden, also groferen Haus-
halten geringere Ausgaben je Haushaltsmitglied genii-
gen als kleineren Haushalten, um den gleichen Lebens-
standard zu erlangen. In der vorliegenden Untersuchung

D Arbeitgeberbeitrige zur gesetzlichen Unfallversicherung konnen hier
nicht disaggregiert werden und sind von der Analyse ausgeschlossen.

2 Der Nettomietwert bestimmt sich als Differenz aus dem Bruttomiet-
wert und den Finanzierungs- und Instandhaltungskosten.
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wird abweichend von der Analyse im Jahresgutachten
2002, in der das Haushaltseinkommen durch die
Quadratwurzel aus der HaushaltsgroB3e dividiert und an-
schlieBend dieses dquivalenzgewichtete Einkommen je-
dem Haushaltsmitglied zugeordnet wurde, die modifi-
zierte OECD-Skala als Aquivalenzskala verwendet.®
Der Haushaltsvorstand erhélt hier stets ein Gewicht von
1, weitere Haushaltsmitglieder werden mit 0,5 (ab einem
Alter von 15 Jahren) beziehungsweise 0,3 (bei einem
Alter von weniger als 15 Jahren) gewichtet. Diese Ge-
wichtung hat damit beispielsweise zur Folge, dass ein
Haushalt mit zwei Erwachsenen und zwei Kindern unter
15 Jahren lediglich das 2,1-fache Einkommen eines Ein-
personenhaushalts bendtigt, um statistisch den gleichen
Lebensstandard zu erlangen. Ergebnisse auf Basis ande-
rer Aquivalenzskalen ergeben zwar ein unterschiedliches
Niveau des Durchschnittseinkommens, das Verlaufsbild
iber die Zeit hinweg &dndert sich durch die Wahl der
Skala jedoch nur wenig — ebenso wenig wie die Resul-
tate beziiglich der Einkommensverteilung.

Die Analyse der personellen Einkommensverteilung (im
Zeitverlauf) erfolgt anhand verschiedener Konzentra-
tions- beziehungsweise Ungleichheitsmafle, wie dem
Gini-Koeffizienten und den beiden Theil-Koeffizienten.
Der Gini-Koeffizient basiert auf dem Konzept der
Lorenzkurve, die jedem Anteil von Einkommensbezie-
hern, die zuvor nach ihrer Einkommenshohe geordnet
wurden, den auf ihn entfallenden Anteil am Ge-
samteinkommen zuordnet. Der Gini-Koeffizient wird
aus der Fliache zwischen der Lorenzkurve und der sich
bei vollstindiger Gleichverteilung ergebenden Geraden
ermittelt und reagiert besonders sensitiv auf Verdnderun-
gen im mittleren Bereich der Verteilung. Er ist auf Werte
zwischen null und eins normiert, wobei null eine voll-
kommene Gleichverteilung der Einkommen bedeutet
und eins die grofftmogliche Ungleichverteilung anzeigt.
Der Theil 0-Koeffizient berechnet sich aus der durch-
schnittlichen Abweichung der logarithmierten Einkom-
men von dem logarithmierten Mittelwert und reagiert
sensitiv auf Verdnderungen im unteren Einkommens-
bereich. Der Theil 1-Koeffizient gewichtet die loga-
rithmierten Abweichungen zusidtzlich mit dem Ein-
kommensanteil und ist weniger sensitiv gegeniiber
Verdnderungen im unteren Einkommensbereich. Beide
Koeffizienten sind bei Gleichverteilung ebenfalls auf
null normiert, allerdings sind sie nach oben nicht auf
eins beschrénkt. Zusitzlich zu den genannten Vertei-
lungsmafBlen werden verschiedene Dezilanteile und De-
zilverhiltnisse® fiir die dquivalenzgewichteten Nettoein-
kommen beriicksichtigt.

3

Insgesamt ist ein deutlicher Trend zur Verwendung der revidierten
OECD-Skala als Aquivalenzgewichtung bei Einkommensvertei-
lungsanalysen zu beobachten, dem hier aus Griinden der Harmonisie-
rung beziehungsweise wegen einer besseren Vergleichbarkeit mit Er-
gebnissen dhnlicher Untersuchungen gefolgt wird.

Das so genannte 90/10-Dezilverhéltnis driickt beispielsweise aus, um
welches Vielfache die Einkommensschwelle des neunten Dezils iiber
der des ersten Dezils liegt. Die Einkommensschwelle des ersten
(neunten) Dezils ist dabei als der kleinste Einkommenswert definiert,
der von 10 vH (90 vH) der Bevoélkerung nicht tiberschritten wird.

4
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Aufgrund der Verwendung einer neuen Aquivalenzskala
sowie einer verdnderten und verbesserten Imputation,
das heif3t einer verbesserten Methode beim Ersetzen feh-
lender Werte, sind die Ergebnisse der vorliegenden Un-
tersuchung nicht unmittelbar mit den Auswertungen im
Jahresgutachten 2002 vergleichbar.

Ergebnisse fiir die Einkommensverteilung

847. Ein zeitpunktbezogener Vergleich des Gini-Koef-
fizienten sowie der beiden Theil-Koeffizienten fiir die
Markteinkommen mit denen fiir die Nettoeinkommen im
Zeitraum der Jahre 1991 bis 2002 ldsst erkennen, dass
staatliche Umverteilungsaktivititen die Ungleichvertei-
lung der Einkommen stark verminderten (Tabelle 118).
Beispielsweise ging der Gini-Koeffizient im Jahr 2002
beim Ubergang vom Markteinkommen zum Nettoein-
kommen fiir das gesamte Bundesgebiet um etwa 39 vH
zuriick. Zu beriicksichtigen ist dabei, dass fir die auffal-
lend geringere Ungleichverteilung der Nettoeinkommen
sowohl die Besteuerung der Markteinkommen als auch
die an Haushalte mit fehlendem Arbeitseinkommen flie-
Benden Transferleistungen verantwortlich waren. Staatli-
che Titigkeiten verringerten die Konzentration der
Einkommen in den neuen Bundesldndern zu allen Zeit-
punkten stirker als im fritheren Bundesgebiet; dies zeigt
ein Vergleich der relativen Verdnderungen aller betrach-
teten Verteilungsmafle. Im Jahr 2002 ging beispielsweise
der Gini-Koeffizient im fritheren Bundesgebiet von
einem Wert von 0,45 auf 0,28 zuriick, wahrend er sich
fiir die neuen Bundeslander sogar um mehr als die Halfte
von einem Wert von 0,51 auf 0,24 reduzierte. Ein Er-
klarungsgrund dafiir diirfte in der deutlich hoheren rela-
tiven Arbeitslosigkeit und dem damit verbundenen Be-
zug von Transferleistungen in den neuen Bundesldndern
liegen.

Im Zeitraum der Jahre 1991 bis 2002 nahm die Un-
gleichverteilung der Markteinkommen in den neuen
Bundesldndern deutlich stiarker zu als im fritheren Bun-
desgebiet. So stieg beispielsweise der Gini-Koeffizient
fiir das frithere Bundesgebiet im genannten Zeitraum um
etwa 10 vH, wihrend er sich fiir die neuen Bundeslidnder
um rund 40 vH erhohte. In Ostdeutschland war dabei
zwischen den Jahren 2000 und 2002 ein kriftiger An-
stieg der Konzentration der Markteinkommen zu erken-
nen, wihrend die Ungleichverteilung in Westdeutsch-
land am aktuellen Rand nur geringfiigig zunahm.
Mitverantwortlich fiir diese Entwicklung ist die Tatsa-
che, dass die Arbeitslosigkeit im Zeitraum der
Jahre 2000 bis 2002 in den neuen Bundesldndern gestie-
gen ist (von 17,1 vH auf 17,7 vH), im fritheren Bundes-
gebiet dagegen unveridndert blieb (bei 7,6 vH). Zudem
ist in beiden Gebietsstinden am aktuellen Rand eine
kriftige Zunahme der Einkommen der einkommens-
starksten Haushalte erkennbar, die sich im fritheren Bun-
desgebiet vor allem aus gestiegenen Kapitaleinkommen,
in den neuen Bundesldndern dagegen hauptsédchlich aus
gestiegenen Arbeitseinkommen ergab.

Fiir die Nettoeinkommen war sowohl fiir das frithere
Bundesgebiet als auch fiir die neuen Bundeslénder eine
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Tabelle 118

Einkommensverteilung auf Basis des SOEP "

Markteinkommen® Nettoeinkommen
Jahr friiheres neue Bundes- fritheres neue Bundes-
Bundesgebiet lander Deutschland Bundesgebiet lander Deutschland
Gini-Koeffizient
1988 0,4103 - - 0,2562 - -
1991 0,4045 0,3624 0,4153 0,2603 0,2015 0,2707
1994 0,4326 0,4287 0,4362 0,2818 0,2202 0,2757
1997% 0,4403 0,4520 0,4455 0,2714 0,2172 0,2647
2000” 0,4384 0,4688 0,4474 0,2733 0,2169 0,2677
2002 0,4464 0,5066 0,4595 0,2848 0,2420 0,2814
Theil 0-Koeffizient
1988 0,5967 - - 0,1200 - -
1991 0,5538 0,4318 0,5518 0,1289 0,0685 0,1331
1994 0,6387 0,6451 0,6470 0,1552 0,0888 0,1458
1997 0,6645 0,6771 0,6731 0,1392 0,0865 0,1312
2000 0,6455 0,7451 0,6720 0,1390 0,0812 0,1312
2002 0,6803 0,9304 0,7335 0,1449 0,1052 0,1406
Theil 1-Koeffizient
1988 0,3117 - - 0,1203 - -
1991 0,2987 0,2370 0,3099 0,1201 0,0674 0,1275
1994 0,3378 0,3259 0,3425 0,1438 0,0858 0,1378
1997% 0,3461 0,3578 0,3537 0,1308 0,0817 0,1245
2000 0,3378 0,3825 0,3515 0,1301 0,0790 0,1249
2002 0,3446 0,4488 0,3661 0,1376 0,1010 0,1347
Nachrichtlich:
Durchschnittliches dquivalenzgewichtetes Einkommen pro Monat (real)”
1988 1 802 - - 1387 - -
1991 1912 1310 1794 1476 1092 1 401
1994 1 906 1422 1 809 1 465 1185 1409
1997% 1922 1429 1828 1 459 1241 1417
2000 2008 1423 1901 1568 1286 1516
2002° 2032 1439 1926 1612 1319 1559
Nachrichtlich:
Fallzahlen

1988 12 584 - - 12 584 - -
1991 12 429 5403 17 832 12 429 5403 17 832
1994 11 847 4 864 16 711 11 847 4 864 16 711
1997 12 311 4510 16 821 12 311 4510 16 821
2000 22 387 6758 29 145 22 387 6758 29 145
2002 20 325 6288 26 613 20 325 6 288 26 613

1) Aquivalenzgewichtet mit der modifizierten OECD-Skala. - 2) EinschlieBlich Arbeitgeberbeitriige zur Sozialversicherung und privaten Renten,
vor Ubertragungen vom Staat (zum Beispiel Renten) und an den Staat (zum Beispiel direkte Steuern). - 3) Fiir 1997 mit Beriicksichtigung der
Zuwandererstichprobe D; fiir 2000 mit Ergénzungsstichprobe E; fiir 2002 mit Auffrischungsstichprobe F. - 4) Durchschnittliches nominales
dquivalenzgewichtetes Einkommen pro Monat deflationiert mit dem jeweiligen Verbraucherpreisindex (2000 = 100).

Quelle: SOEP nach Berechnungen des DIW
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Zunahme der Konzentration im Zeitverlauf zu verzeich-
nen. So stiegen die beiden Theil-Koeffizienten im Zeit-
raum der Jahre 1991 bis 2002 fiir Westdeutschland um
gut 10 vH und in Ostdeutschland sogar um etwa 50 vH.
Diese Entwicklung gilt auch fiir den aktuellen Rand, wo
insbesondere in den neuen Bundesldndern, entsprechend
den Ergebnissen fiir die Markteinkommen, ein deutli-
cher Anstieg der Konzentration der Nettoeinkommen zu
erkennen war. Ein Erklarungsgrund fiir die zunehmende
Ungleichverteilung im Zeitraum der Jahre 2000 bis 2002
ist die Steuerreform 2000, die ab dem Jahr 2001 unter
anderem zu geringeren Durchschnittsteuersidtzen bei der
Einkommensteuer fiihrte. Von diesen Steuerentlastungen
konnten damit die Haushalte im untersten Dezil der Ein-
kommensverteilung aufgrund ihres grofen Anteils an
Transferempféngern vergleichsweise wenig profitieren.

Die Verdnderungen der Disparititen des Nettoeinkom-
mens im fritheren Bundesgebiet und in den neuen Bun-
desldndern spielten sich dabei iiberwiegend an den
Réndern der Verteilung ab. So verringerte sich der Ein-
kommensanteil der einkommensschwéchsten 20 vH der
Bevolkerung in  Westdeutschland von 9,2vH im
Jahr 1991 auf 8,3 vH im Jahr 2002, der Anteil der ein-
kommensstirksten 10 vH erh6hte sich von 20,9 vH im
Jahr 1991 auf 22,0 vH im Jahr 2002, und das 90/10-De-
zilverhéltnis stieg im entsprechenden Zeitraum von ei-
nem Wert von 3,13 auf einen Wert von 3,75 (Tabel-
le 119). In Ostdeutschland verringerte sich der Einkom-
mensanteil der einkommensschwichsten 20 vH der Be-
volkerung im Zeitraum der Jahre 1991 bis 2002 sogar

Tabelle 119

von 11,2 vH auf 9,7 vH, der Anteil der einkommens-
stiarksten 10 vH stieg im entsprechenden Zeitraum deut-
lich von 18,0 vH auf 20,0 vH, und das 90/10-Dezilver-
hiltnis erhdhte sich im entsprechenden Zeitraum von
einem Wert von 2,47 auf einen Wert von 2,90. Insbeson-
dere in den neuen Bundeslédndern waren in der jlingsten
Zeit starke Verdnderungen an den Réndern der Nettoein-
kommensverteilung zu erkennen, so sank der Anteil der
einkommensschwichsten 20 vH am gesamten Nettoein-
kommen zwischen den Jahren 2000 und 2002 von
10,6 vH auf 9,7 vH und der Anteil der einkommens-
stirksten 10 vH stieg von 18,7 vH auf 20,0 vH. Ein Ver-
gleich der Mittelwerte innerhalb der jeweiligen Dezile
der Nettoeinkommensverteilung zeigt fiir diesen Zeit-
raum einen sehr deutlichen Anstieg des Mittelwerts fiir
das zehnte Dezil um etwa 13 vH und einen leichten
Riickgang des Mittelwerts des ersten Dezils um rund
8 vH. Fiir den Anstieg des Mittelwerts im obersten Ein-
kommensbereich waren vor allem deutlich gestiegene
Arbeitseinkommen verantwortlich; der Anstieg der
Arbeitslosigkeit in Ostdeutschland zwischen den
Jahren 2000 und 2002 ist dagegen ein Erkldrungsgrund
fiir den Riickgang des Mittelwerts im untersten Einkom-
mensbereich. Ein Vergleich der durchschnittlichen Ein-
kommen fiir bestimmte Dezile im Zeitverlauf zeigt, dass
der Mittelwert des obersten Dezils in den neuen Bundes-
landern noch deutlich unter dem entsprechenden Wert
fiir das frithere Bundesgebiet lag, wéhrend sich die
durchschnittlichen Einkommen in den unteren Dezilen
seit Ende der neunziger Jahre weitgehend angeglichen
haben. Eine Kompression der Verteilung der Nettoein-

Dezilanteile und Dezilverhiiltnisse fiir die iquivalenzgewichteten Nettoeinkommen auf Basis des SOEP

Friiheres Bundesgebiet Neue Bundesléander Deutschland
1991 | 1997" | 2000" | 2002" [ 1991 | 1997" | 2000" | 2002" | 1991 | 1997" | 2000" | 2002"
Dezilanteile (vH)?
1. Dezil 35 32 32 3,1 4,7 4,2 4,3 3,8 35 3.4 33 32
2. Dezil 57 55 55 52 6,5 6,4 6,3 59 55 5,7 5,6 53
3. Dezil 6,8 6,7 6,7 6,4 7,6 7,5 7,3 7,0 6,5 6,8 6,7 6,4
4. Dezil 7,7 7,6 7,6 7,4 83 82 82 7,9 7,5 7,7 7,6 7,4
5. Dezil 8,6 85 85 8,4 9,0 9,0 89 88 84 85 85 84
6. Dezil 9,6 9,5 9,6 9,5 9,8 9,7 9,9 9,7 9,5 9,5 9,5 9,5
7. Dezil 10,8 10,7 10,7 10,9 10,7 10,7 10,7 10,8 10,7 10,6 10,7 10,8
8. Dezil 12,1 12,2 12,2 12,5 11,9 11,8 11,9 12,1 12,4 12,1 12,1 12,4
9. Dezil 14,4 14,5 14,5 14,8 13,5 13,4 13,7 13,9 14,6 14,4 14,4 14,7
10. Dezil 20,9 21,6 21,7 22,0 18,0 19,1 18,7 20,0 21,4 21,4 21,5 22,0
Dezilverhiltnisse”
90/10 3,13 3,45 3,43 3,75 2,47 2,68 2,75 2,90 3,36 3,31 3,33 3,66
90/50 1,73 1,83 1,79 1,85 1,52 1,58 1,61 1,65 1,82 1,80 1,78 1,85
50/10 1,81 1,89 1,91 2,03 1,62 1,70 1,71 1,76 1,85 1,84 1,87 1,97

1) Fiir 1997 mit Berticksichtigung der Zuwandererstichprobe D; fiir 2000 mit Ergdnzungsstichprobe E; fiir 2002 mit Auffrischungsstichprobe F. -
2) Anteil des auf die Haushalte des jeweiligen Dezils entfallenden dquivalenzgewichteten Nettoeinkommens an der Summe iiber alle Dezile. Ab-
weichungen in den Summen durch Runden der Zahlen. - 3) Das Dezilverhdltnis gibt die Relation von der hoheren zur niedrigeren Einkommens-

schwelle an.
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Quelle: SOEP nach Berechnungen des DIW
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kommen in Ostdeutschland im Vergleich zu West-
deutschland war damit nur im oberen Einkommensbe-
reich feststellbar.

848. Die Interpretation der Resultate fiir das gesamte
Bundesgebiet erfordert die Beriicksichtigung zweier ge-
genldufiger Effekte. Zwar nahm seit Beginn der neunzi-
ger Jahre in beiden Gebietsstinden die Ungleichvertei-
lung der Markteinkommen und die der Nettoeinkommen
zu, was fiir sich genommen bedeuten wiirde, dass die
Konzentration auch im gesamten Bundesgebiet zuge-
nommen hétte. Bei einer gesamtdeutschen Betrachtung
ist jedoch zu beriicksichtigen, dass sich die durchschnitt-
lichen Einkommen in den neuen Bundesldndern denen
Westdeutschlands angendhert haben, was fiir sich genom-
men die Ungleichverteilung der Einkommen verringert
hat. Die vorliegende Untersuchung zeigt, dass die Un-
gleichverteilung im Zeitraum der Jahre 1991 bis 2002 so-
wohl fiir die Markteinkommen als auch fiir die Nettoein-
kommen im gesamten Bundesgebiet zugenommen hat,
denn alle betrachteten Verteilungs-Koeffizienten wiesen
im Jahr 2002 hohere Werte auf als im Jahr 1991 und auch
das entsprechende 90/10-Dezilverhiltnis stieg von 3,36
auf 3,66, so dass hier insgesamt nach einer zwischenzeit-
lichen Nivellierung der Einkommensungleichheit in
Deutschland nun der erste Effekt iiberwiegt.

Mobilitdtsanalyse

849. Entscheidend fiir die Beurteilung der materiellen
Situation privater Haushalte ist nicht nur die aktuelle
Einkommensverteilung fiir die gesamte Bevolkerung
und deren historische Entwicklung, sondern auch die
Einkommensmobilitit, also die Moglichkeit, die eigene
Einkommensposition zu verdndern. Dies ist insbeson-
dere am unteren Rand der Verteilung von Bedeutung. In
der Regel gilt derjenige als einkommensarm, der iiber
weniger als die Hilfte des Medianwerts der dquivalenz-
gewichteten Nettoeinkommen verfiigt.

Eine Analyse der Nettoeinkommensmobilitdt fiir alle
Privathaushalte im Zeitraum der Jahre 1999 bis 2002
zeigt, dass etwa 39 vH aller westdeutschen Haus-
halte, die im Jahr 1999 als arm galten, ihre relative

5 Aufgrund teilweise geringer Fallzahlen werden nicht in allen Zellen
der Tabelle 120 Werte ausgewiesen; der Wert 39 vH ergibt sich somit
einfach als 100 vH minus 61 vH.

Einkommensposition innerhalb von drei Jahren verbes-
sern konnten (Tabelle 120, Seite 572). Fiir etwa 38 vH
aller westdeutschen Privathaushalte, die liber mehr als
das Doppelte des Medianeinkommens verfiigten, ver-
schlechterte sich die relative Einkommensposition im
Zeitraum der Jahre 1999 bis 2002. In den neuen Bun-
desldndern war die Einkommensmobilitdt am unteren
Rand der Verteilung deutlich stirker ausgeprigt als im
friheren Bundesgebiet; so konnten dort im Zeitraum
der Jahre 1999 bis 2002 etwa 62 vH aller als arm gel-
tenden Haushalte ihre relative Einkommensposition
verbessern. Von den einkommensstiarksten Haushalten
in Ostdeutschland mussten dagegen nur rund 21 vH
eine Verschlechterung hinnehmen. Wéhrend diese Er-
gebnisse fir die einkommensschwichsten Haushalte
nahezu mit denen der Analyse im Jahresgutachten 2002
libereinstimmen, unterscheiden sich die Ergebnisse fiir
die einkommensstirksten Haushalte. Hier war insbe-
sondere in Ostdeutschland in der Hinsicht eine Verfes-
tigungstendenz zu beobachten, als dass die Haushalte,
die iber mehr als das Doppelte des Medianeinkom-
mens verfiigten, ihre Einkommensposition in der Re-
gel sichern konnten.

Die Wahrscheinlichkeit einer Verbesserung der relativen
Einkommensposition fiir die als arm geltenden privaten
Haushalte mit abhéngig Beschiftigten,® war grofer als
fiir die entsprechende Einkommensgruppe aller privaten
Haushalte (Tabelle 121, Seite 573), denn im Gegensatz
zu Haushalten mit (dauerhaften) Sozialhilfeempfingern
und Rentnern mit geringen Alterseinkommen ist Armut
in Haushalten mit abhéngig Beschiftigten ein kurzfristi-
geres Phidnomen. Dies gilt sowohl fiir Ostdeutschland als
auch fiir Westdeutschland; allerdings waren die Fallzah-
len fiir den Bereich der einkommensschwichsten Haus-
halte in den neuen Bundeslidndern zu gering, um eine ge-
sicherte Aussage zu treffen. Die fiir alle Privathaushalte
in Ostdeutschland feststellbare Verfestigungstendenz im
Bereich der einkommensstérksten Haushalte wird hier
bestitigt. Die Ergebnisse zur Einkommensmobilitét sind
jedoch insgesamt mit Vorsicht zu interpretieren, da die
Fallzahlen am Rand der Verteilung vor allem in den
neuen Bundeslédndern gering sind.

9 Diese sind definiert als Haushalte mit mindestens einem abhéngig
Beschiftigten und ohne Selbstdndige.
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Tabelle 120

Einkommensmobilitiit fiir das Nettoeinkommen 1999 — 2002 nach Einkommensklassen auf Basis des SOEP "

Alle Privathaushalte
Relative Einkom- Relative Einkommensposition im Endjahr? (in vH) . Nach-
s Anteil im g
mensposition im richtlich:
Ausgangsjahr® Obis | SObis | 80bis | 100bis [ 120 bis | 150bis [ éusgaﬂﬁs' Fallzahlen
(in vH) <50 <80 | <100 | <120 | <150 | <200 jahr (VH) 1 g ushalte)
Friiheres Bundesgebiet”

0 bis < 50 61,0 26,0 (6,2) (4,3) / / / 10,4 648
50 bis < 80 12,0 53,5 24,1 53 3,0 / / 21,9 2262
80 bis < 100 4,1 24,7 37,6 16,9 12,8 1,9 / 17,7 2017
100 bis < 120 2.4) 10,3 21,1 33,2 243 6,7 / 14,1 1508
120 bis < 150 (0,9) 4,7 8.5 18,8 38,5 23,4 52 15,9 1474
150 bis < 200 / (3.6) (3.5 6.8 21,3 46,3 17,6 12,7 1127

>200 / / / / (72) 239 61,8 74 616
Neue Bundeslinder”

0 bis < 50 38,0 (43,9 / / / - - 6,6 143
50 bis < 80 10,9 46,5 23,0 12,9 (6,3) / - 21,7 717
80 bis < 100 / 19,3 42,7 23,6 9,6 / / 21,6 807
100 bis < 120 / (122) 194 33,2 27,4 6,2 / 16,6 818
120 bis < 150 / 4,1) 7,3 20,4 45,2 19,2 (2,5) 18,2 645
150 bis < 200 / / / 9.4) 18,3 50,3 14,6 10,7 348

>200 / / / / (13,1) 78,5 4,7 126
Deutschland”

0 bis < 50 57,8 26,4 7,4 (5,6) / / - 9,6 840
50 bis < 80 12,2 54,8 22,2 6,4 23 / / 22,5 3007
80 bis < 100 3,1 25,5 41,0 18,6 9,3 1,9 / 17,9 2992
100 bis < 120 3,2 9,4 21,2 33,7 233 6,7 2,5) 14,7 2261
120 bis < 150 (0,9) 5,1 8,6 17,9 40,9 223 43 15,5 1997
150 bis < 200 / (3,8) 3,2 5,8 19,5 45,5 21,0 12,4 1505

>200 / / / 2,3) 6,9 22,6 64,2 7,5 774
Friiheres Bundesgebiet; nachrichtlich: 1990 bis 1993

0 bis < 50 44,5 34,2 11,5 / / / / 8,2 488
50 bis < 80 10,7 55,1 19,5 8,9 3,6 2,1) / 233 2628
80 bis < 100 3,7 254 37,5 20,0 9,6 33 - 18,5 2127
100 bis < 120 2,9 9,5 20,7 33,8 25,7 6,4 - 17,3 1 660
120 bis < 150 (1,9) 5,1 7.8 22,4 34,5 25,8 2,5) 15,0 1 684
150 bis < 200 / (1,7 4,5 10,8 18,9 45,6 17,4 12,0 1 089

>200 / / / (8,6) (6,6) 18,1 60,2 5,8 467

1) Aquivalenzgewichtet mit der modifizierten OECD-Skala. (...) = zwischen 25 und 50 Fille; / = weniger als 25 Fille; - keine Fille vorhanden. -
2) Bezogen auf den Median. - 3) Fiir 1999 mit Beriicksichtigung der Ergdnzungsstichprobe E.
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Tabelle 121

Einkommensmobilitiit fiir das Nettoeinkommen 1999 — 2002 nach Einkommensklassen auf Basis des SOEP "
Privathaushalte mit abhéingig Beschiiftigten

Relative Einkom- Relative Einkommensposition im Endjahr? (in vH) . Nach-
s Anteil im g
mensposition im richtlich:
Ausgangsjahr® Obis | SObis | 80bis | 100bis [ 120 bis | 150bis [ éusgaﬂﬁs' Fallzahlen
(in vH) <50 <80 | <100 | <120 | <150 | <200 jahr (VH) 1 g ushalte)
Friiheres Bundesgebiet”

0 bis < 50 44,0 39,3 / / / / - 5,9 265
50 bis < 80 8,4 50,9 31,3 5,9 3,1 / - 21,4 1514
80 bis < 100 (4,4) 20,8 36,7 20,0 17,3 (0,) / 20,0 1511
100 bis < 120 / 8,0 19,6 37,8 24,7 7,0 / 17,8 1134
120 bis < 150 / (3,2) 9,2 17,7 42,0 23,6 3.7 16,3 1037
150 bis < 200 / 3.9) / (5,9 199 50,4 16,4 12,6 753

>200 / / / / / 28,1 56,5 6,2 266
Neue Bundeslinder”

0 bis < 50 / / / / / - - 4,5 46
50 bis < 80 / 44,0 320  (15.8) / / - 18,6 367
80 bis < 100 / 17,4 41,7 24,6 10,9 / / 234 542
100 bis < 120 / (115 17,0 32,8 32,4 4,7) / 24,0 564
120 bis < 150 / / 7,7 18,9 44,5 23,2 / 18,1 481
150 bis < 200 / / / (22,7) 532 (11,0 8,8 240

>200 - - / - / / (86,5) 2,5 52
Deutschland”

0 bis < 50 40,9 36,4 (10,0) (7,9) / / - 5,5 330
50 bis < 80 6,6 54,2 30,0 6,4 2,2) / / 20,5 1 869
80 bis < 100 (3,2) 23,6 36,9 22,6 11,8 (1,8) / 21,1 2195
100 bis < 120 2,3) 8,1 18,9 35,7 26,7 7,4 / 18,9 1659
120 bis < 150 / 3,2) 9,6 18,1 42,8 22,2 (3,2) 16,2 1454
150 bis < 200 / 3,9 (3,0) 3.4 18,3 50,4 20,8 11,7 986

>200 / / / / (7,4) 26,7 61,2 6,2 361
Friiheres Bundesgebiet; nachrichtlich: 1990 bis 1993

0 bis < 50 (23,6) 459 (15,3) / / / - 3,7 204
50 bis < 80 6,7 52,4 23,1 11,5 4,6 / - 22,6 1968
80 bis < 100 3,5 21,9 38,4 23,1 10,7 2,3) / 22,1 1 670
100 bis < 120 / 7.9 20,8 35,1 27,9 6,4 / 18,7 1275
120 bis < 150 / 43 8,4 22,6 35,8 257 2,2) 18,0 1287
150 bis < 200 / / (2,6) 83 18,9 52,0 16,8 10,7 765

>200 / / / / / (14,2) 62,0 42 234

1) Aquivalenzgewichtet mit der modifizierten OECD-Skala. (...) = zwischen 25 und 50 Fille; / = weniger als 25 Fille; - keine Fille vorhanden. -
2) Bezogen auf den Median. - 3) Fiir 1999 mit Beriicksichtigung der Ergdnzungsstichprobe E.

Quelle: SOEP, nach Berechnungen des DIW
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