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EINFUHRUNG

Seit iiber einem Jahrzehnt wird das geldpolitische Ziel einer niedrigen Inflationsrate
in vielen westlichen Léndern erfolgreich umgesetzt. Preisstabilitit trdgt auf ver-
schiedene Weise zum wirtschaftlichen Wohlstand bei und wird deshalb von vielen
Okonomen befiirwortet. Vorteile der Preisstabilitit liegen z.B. in der hdheren
Transparenz bei den relativen Preisen, den geringeren Inflationsrisikoprdmien bei
Zinsen oder den geringeren Verzerrungen der Steuer- und Sozialsysteme. Die Preis-
stabilitdt dient aber auch der Vermeidung von unnétigen Absicherungen (z.B. Hor-
ten von Waren), hoheren Transaktionskosten (z.B. ,,Schuhsohleneffekt*) und will-
kiirlichen Einkommens- und Vermogensumverteilungen (z.B. von Glaubigern zu
Schuldnern).! Neben diesen Vorteilen der Preisstabilitit hat eine zu niedrige Inflati-
on aber auch Nachteile. Einer dieser Nachteile wird im Zusammenhang mit nach

unten starren Nominallohnen deutlich.

Mehr als drei Jahrzehnte sind vergangen, seit Tobin (1972) in seinem Aufsatz ,,In-
flation and Unemployment* auf mdgliche Nachteile fiir den Arbeitsmarkt hinwies,
die aus einer zu niedrigen Inflation erwachsen. Seinem Argument zur Folge, kann
eine zu niedrige Inflationsrate bei Existenz von Abwairtsnominallohnstarrheit die
nach adversen Schocks erforderlichen Reallohnkiirzungen verhindern und so zu
einer hoheren unfreiwilligen Arbeitslosigkeit fithren. Obwohl die nach unten starren
Nominall6hne bereits zuvor in der Literatur Erwédhnung fanden — Keynes (1936)
machte in seiner ,,General Theory* auf die Existenz von nach unten starren Nomi-
nallohnen als einem bestehenden Phinomen aufmerksam — wurde das Argument
von Tobin (1972) bis fast zur Mitte der neunziger Jahre von vielen Okonomen
kaum beachtet. Erst mit der Studie von Akerlof, Dickens und Perry (1996), in der
die Autoren durch plausible Modifikationen des Standard-NAIRU-Modells den von
Tobin (1972) postulierten langfristigen Phillips-Kurven-trade-off bei zu niedrigen

Inflationsraten nachwiesen, entstand eine rege wissenschaftliche Debatte um die

! Vgl. Europiische Zentralbank (2004, S. 42 ff.).
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nach unten starren Nominallohne. Im Mittelpunkt dieser bis heute andauernden
Debatte steht die Frage, ob die in vielen westlichen Lindern beobachteten und im
Rahmen der Preisstabilitdtspolitik der Zentralbanken dieser Lander gezielt ange-
strebten niedrigen Inflationsraten auch mit Kosten verbunden sind, die sich in einer
hoheren unfreiwilligen Arbeitslosigkeit niederschlagen. Zur Kldrung dieses Sach-
verhalts wurden im Verlauf des letzten Jahrzehnts mehrere Studien zur Untersu-
chung der empirischen Relevanz der Abwirtsnominallohnstarrheit durchgefiihrt.
Eine signifikante Evidenz fiir nach unten starre Nominallohne konnte z.B. in den
Studien von Altonji und Devereux (2000), Lebow, Saks und Wilson (2003) und
Gottschalk (2005) fiir die USA, von Beissinger und Knoppik (2001) und Knoppik
und Beissinger (2003) fiir Deutschland, von Devicienti (2002) fiir Italien, von Agell
und Lundborg (2003) und Ekberg (2004) fiir Schweden, von Fehr und Goette
(2005) fiir die Schweiz, von Christofides und Stengos (2003) fiir Kanada, von
Kuroda und Yamamoto (2003) fiir Japan, von Dwyer und Leong (2003) fiir Austra-
lien sowie von Castellanos, Garcia-Verdu und Kaplan (2004) fiir Mexiko gefunden
werden. Die Untersuchung der Ursachen von Abwértsnominallohnstarrheit war
ebenfalls Gegenstand mehrerer Studien. Als Begriindungen fiir die Existenz der
Abwirtsnominallohnstarrheit werden nominale Verlustaversion (Shafir, Diamond
und Tversky (1997), Fehr und Tyran (2001)), nominale Moral- und Fairnessiiberle-
gungen (Kahneman, Knetsch und Thaler (1986), Bewley (1999)) sowie die Existenz
von effizienten nominalen Lohn-Kontrakten (Holden (1994, 2004)) angefiihrt.

In der modernen Makrodkonomie kommt dem Phénomen der unvollstdndigen
Abwirtsnominallohnanpassung dank der vorliegenden Erkenntnisse aus den empiri-
schen, verhaltensokonomischen sowie den theoretischen Studien zunehmend groBe-
re Bedeutung zu. Einen jlingeren Beweis dafiir liefert die viel beachtete Ansprache
von Akerlof (2007) auf der Jahrestagung der American Economic Association im
Januar dieses Jahres. ,,Nominal wage rigidity may not only be statistically percepti-
ble; it can also be macroeconomically important, even outside of Great Depressions.
Nominal wage rigidity imparts a long-run trade-off between unemployment and
long-run inflation. This trade-off is of sufficient size that it should deter central

banks from targeting very low levels of inflation.“, betonte Akerlof (2007, S. 23).
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Zudem verwies der Okonomie-Nobelpreistriger auf die Bedeutung der Abwirtsno-
minallohnstarrheit, welche ein Beleg fiir die viel zu enge und realititsfremde Ausle-
gung menschlichen Verhaltens in der Makro6konomie der letzten Jahrzehnte dar-
stelle. Das zunechmende Interesse der wissenschaftlichen Offentlichkeit an dem
Phédnomen der unvollstindigen Abwértsnominallohnanpassung zeigt sich auch an
dem durch die Europdische Zentralbank im Juli 2006 ins Leben gerufenen Wage
Dynamics Network, dessen Aufgabe unter anderem in der Uberpriifung der quanti-
tativen Bedeutung und der realwirtschaftlichen Relevanz einer mdglichen Lohn-

starrheit in den Landern des Euroraums besteht.

Aufgrund dieser Entwicklungen scheint die Abwértsnominallohnstarrheit als Pha-
nomen mittlerweile weitgehend akzeptiert zu werden. In der gegenwartigen Diskus-
sion geht es deshalb nicht mehr darum, ob die nach unten starren Nominallohne
existieren (konnen), sondern vielmehr um die Frage, wie die vorliegende Abwiérts-
nominallohnstarrheit robust geschétzt werden kann, um dann auch zuverldssige
Aussagen liber deren realwirtschaftliche Implikationen treffen zu konnen. Zur
Schiatzung der Abwirtsnominallohnstarrheit wurden mehrere Ansétze entwickelt,
die sich vor allem im Identifikationsprinzip, der Mdglichkeit der Messfehlerbertick-
sichtigung sowie der Modellierung einer zusitzlichen Zensierungsgrenze zur Unter-
suchung von nach unten starren realen bzw. tariflichen Lohnen unterscheiden. In
Bezug auf die ersten zwei Eigenschaften hat sich der Earnings-Function-Ansatz von
Altonji und Devereux (2000) als bester unter den vorliegenden Ansétzen erwiesen.
Der Earnings-Function-Ansatz kann sich zum einen beider in der Literatur verwen-
deten Strategien zur Identifikation der Abwartsnominallohnstarrheit bedienen. Zum
anderen ermdglicht der Ansatz die Beriicksichtigung von Messfehlern, indem diese
explizit bei den Schitzungen mitmodelliert werden. Diese beiden Eigenschaften

ermdglichen robuste Analysen mit dem Earnings-Function-Ansatz.

Bei den Methoden, die zusitzlich eine alternative Lohnstarrheit beriicksichtigen, hat
sich bis jetzt keine Spezifikation herausgebildet, die die Mehrheit der Forscher
iiberzeugt. Die entwickelten Methoden, wie z.B. der Weibull-Notional-Ansatz von

Dickens u.a. (2006) oder der alternative Symmetry-Ansatz von Dickens u.a. (2007),
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beriicksichtigen eine alternative Zensierungsgrenze, lassen aber einige Probleme
unberiicksichtigt. Diese Probleme haben ihre Ursachen in der alleinigen Identifika-
tion der Abwirtsnominallohnstarrheit iiber die Form der kontrafaktischen Lohnén-
derungsverteilung oder in der Nichtberiicksichtigung von Messfehlern. Andere
Ansitze zur gleichzeitigen Untersuchung von nach unten starren nominalen und
realen bzw. tariflichen Lohnen stellen erweiterte Versionen des Earnings-Function-
Ansatzes dar. Allerdings haben Untersuchungen gezeigt, dass bei der Erweiterung
des Earnings-Function-Ansatzes um die zusitzliche Beriicksichtigung einer alterna-
tiven Rigiditét, deren Zensierungsgrenze unbekannt ist, die Robustheit des Ansatzes
stark beeintrichtigt wird. Da neben mdglichen Uberlegungen zur Existenz einer
alternativen Lohnstarrheit die Frage nach ihrer verldsslichen Untersuchung in Mik-
rodaten weiterhin ungeklart ist, bleibt die alleinige Untersuchung von nach unten

starren Nominallohnen gerechtfertigt.

Die vorliegende Dissertation liefert einen Beitrag zur gegenwértigen Diskussion um
nach unten starre Nominallohne. Die Arbeit ist in drei Teile gegliedert. Die ersten
zweil Teile umfassen Untersuchungen fiir Deutschland auf Grundlage der IAB-
Regionalstichprobe (1975-2001). Teil III stellt eine Landerstudie fiir 12 EU-Staaten
auf Basis des European Community Household Panel (1994-2001) dar. Die Analy-
sen beruhen jeweils auf dem von Altonji und Devereux (2000) entwickelten Ear-
nings-Function-Ansatz, dessen Vor- und Nachteile gegeniiber alternativen Metho-

den im ersten Teil ausfiihrlich diskutiert werden.

Der Schwerpunkt von Teil I liegt in der Uberpriifung der makrookonomischen
Thesen von Tobin (1972) und Akerlof u.a. (1996), die besagen, dass eine zu niedri-
ge Inflation bei Existenz nach unten starrer Nominallohne mit negativen Beschitti-
gungseffekten verbunden ist. Unter Verwendung von drei alternativen Messfehler-
modellvarianten wird zunichst untersucht, ob und in welchem Ausmal} die erforder-
lichen Nominallohnkiirzungen im untersuchten Zeitraum nicht realisiert werden
konnten. AnschlieBend werden die realwirtschaftlichen Effekte der geschitzten
Abwirtsnominallohnstarrheit sowie die Abhéngigkeit dieser Effekte von unter-

schiedlichen Inflationspolitiken analysiert. Weiterhin wird im ersten Teil einer
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Variante der Lucas-Kritik Rechnung getragen und die Abhingigkeit der Abwarts-
nominallohnstarrheit vom unterschiedlichen inflationdren Umfeld untersucht. Fer-

ner bietet dieser Teil einen ausfiihrlichen Uberblick iiber die vorliegende Literatur.

Teil II geht auf die neuesten Entwicklungen in der Forschung ein und erweitert den
Earnings-Function-Ansatz — &dhnlich Fehr, Goette und Pfeiffer (2002) sowie
Cornelien und Hiibler (2006) — durch die zusétzliche Beriicksichtigung der tarifli-
chen Lohnstarrheit. Dadurch trégt dieser Teil dem Einwand einiger Autoren Rech-
nung, dass die isolierte Untersuchung der Abwirtsnominallohnstarrheit empirisch
nicht gerechtfertigt ist (Fehr u.a. (2002, S. 2), Bauer, Bonin und Sunde (2004, S.
2)). Im Unterschied zu vergleichbaren Studien, die im zweiten Teil auch ausfiihrlich
dargestellt werden, wird hier im Vorfeld der Analysen mit den realen Daten die
Robustheit des Earnings-Function-Ansatzes bei zusatzlicher Beriicksichtigung einer
alternativen Rigiditit mittels Monte-Carlo-Simulationen iiberpriift. Die durch die

Simulationen gewonnenen Erkenntnisse werden im zweiten Teil erldutert.

Teil III entstand in Zusammenarbeit mit Christoph Knoppik und Thomas Beissin-
ger. Dieser Teil untersucht auf Grundlage der Befragungsdaten des European Com-
munity Household Panel (ECHP) die Abwértsnominallohnstarrheit in 12 der 15
alten EU-Lander. Einer der Vorteile des ECHP liegt in dem standardisierten Frage-
bogen, der in allen 12 Teilnehmerldndern einheitlich verwendet wurde. Die Nut-
zung von vergleichbaren Daten und die Verwendung einer einheitlichen 6kono-
metrischen Methode erméglichen den direkten Vergleich der resultierenden Ab-
wiartsnominallohnstarrheit in den untersuchten Landern. Dank der vergleichbaren
Evidenz kann im dritten Teil ferner analysiert werden, ob sich die Heterogenitit in
der geschdtzten Abwértsnominallohnstarrheit durch Unterschiede in den Arbeits-

marktinstitutionen der untersuchten Linder erkliren lasst.



| AUSMARUND REALE KONSEQUENZEN NACH UNTEN
STARRER NOMINALLOHNE

EINE UNTERSUCHUNG FUR DEN DEUTSCHEN ARBEITSMARKT

ZUSAMMENFASSUNG

Dieser Beitrag analysiert die Existenz, das Ausmal? sowie die realwirtschaftlichen
Implikationen nach unten starrer Nominall6hne in Deutschland. Unter Verwendung
von drei aternativen Modellvarianten fur die proportionale Abwértsnominallohn-
starrheit wird auf Grundlage der | AB-Regionalstichprobe (1975-2001) nachgewie-
sen, dass das Ausmald der Abwértsnominallohnstarrheit in Deutschland erheblich
ist. Die realen Implikationen der nach unten starren Nominallohne fallen bei kon-
stantem Rigiditatsgrad umso hoher aus, je geringer die Inflationsrate ist. Fur Inflati-
onsraten unter zwei Prozent sind diese realen Effekte nicht mehr vernachlassigbar.
Zusétzlich kann im Rahmen dieses Beitrags aufgezeigt werden, dass das Ausmal}
der Abwértsnominallohnstarrheit vom inflationdren Umfeld selbst abhéngt und in
Phasen mit niedriger Inflation sinkt.

Keywords: Nominal Wage Rigidity; Equilibrium Unemployment; Inflation Target;

Phillips Curve; Lucas Critique; Germany.

JEL -Classification: J30; E24; E31; E52.



.1 EINFUHRUNG

Die Frage nach der optimalen Hohe der Inflationsrate beschéaftigt schon seit Jahr-
zehnten viele Okonomen. Die seit etwa Mitte der neunziger Jahre in vielen Indus-
trielandern beobachteten niedrigen Inflationsraten fuhrten in den letzten Jahren zu
einer neuen Diskussion: Einige Okonomen befiirchten, dass eine zu niedrige Infla-
tionsrate bei der Existenz nach unten starrer Nominallohne schadlich fir den Ar-
beitsmarkt ist. Denn beim Vorliegen der Abwértsnominallohnrigiditét kann eine zu
niedrige Inflation die nach adversen Schocks erforderlichen Reallohnanpassungen
verhindern und so moéglicherweise zu einer hoheren unfreiwilligen Arbeitslosigkeit
fuhren. Bel einer etwas hoheren Inflationsrate kann dagegen die Abwartsnominal-
lohnstarrheit die erforderlichen Reallohnsenkungen nicht ganz verhindern, falls die
Nominall6hne mit einer geringeren Rate wachsen als die Preise. Dieser Uberlegung
liegt die These von Tobin (1972) zugrunde, dass die Inflation ein Schmiermittel fur
die Rader des Arbeitsmarktes darstellt (,inflation greases the wheels of the labor
market). Die empirische Relevanz der Abwaértsnominallohnrigiditat beschéftigt
folglich zunehmend mehr Wissenschaftler, weil sie Aufschluss dartiber ermdglicht,
ob die gegenwartig in vielen westlichen Landern beobachteten und im Rahmen der
Preisstabilitatspolitik der Zentralbanken dieser Lander auch gezielt angestrebten

niedrigen Inflationsraten mit einer htheren Arbeitslosigkeit verbunden sind.

Eine der bedeutendsten Arbeiten zur Untersuchung der realen Konsequenzen der
Abwartsnominallohnrigiditédt und deren Implikationen fur die Gestalt der langfristi-
gen Phillips-Kurve stellt die Studie von Akerlof, Dickens und Perry (1996) dar. In
ihrer Untersuchung kénnen Akerlof u.a. (1996) zeigen, dass die langfristige Phil-
lips-Kurve bei Vorliegen von Abwértsnominallohnrigiditét fir zu niedrige Inflati-
onsraten geneigt verlauft und nicht, wie seit Phelps (1967) und Friedman (1968)
mehrheitlich vertreten, vertikal ist. Die Simulations- und Schétzergebnisse der
Studie von Akerlof u.a. (1996) widersprechen somit der gangigen Meinung, dass es
auf lange Sicht keinen Zusammenhang zwischen Inflation und Arbeitslosigkeit gibt,

und bestétigen die Hypothese von Tobin (1972).
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Die Uberpriffung der makrookonomischen These dieser Okonomen hat sich im
Verlauf des letzten Jahrzehnts zu einem breiten Forschungsgebiet entwickelt, in
dessen Rahmen die Existenz, die Griinde, das Ausmal3 und die realwirtschaftlichen
Konsequenzen von nach unten starren Lohnen erforscht werden. Die durchgefuhr-
ten empirischen Studien unterscheiden sich nicht nur durch die Art der zugrunde
liegenden Daten, sondern auch hinsichtlich der verwendeten Analysemethoden.
Diese lassen sich vor alem nach der gewéhlten Strategie fur die Identifikation der
Abwartsnominallohnrigiditét, der Moglichkeit der Messfehlerberticksichtigung, der
funktionalen Form der Rigiditét sowie nach der Berlicksichtigung einer alternativen
Zensierungsgrenze zur gleichzeitigen Untersuchung von nach unten starren nomina-
len und realen bzw. tariflichen Lohnstarrheiten differenzieren. Das erkléart auch die
breite Variation der Ergebnisse in diesen Studien (siehe Tabelle I-1). Die meisten
empirischen Untersuchungen werden auf Grundlage des Skewness-Location-
Ansatzes von McLaughlin (1994), des Histogram-Location-Ansatzes von Kahn
(1997), des Earnings-Function-Ansatzes von Altonji und Devereux (2000), sowie

deskriptiver Analysen durchgefihrt.

Ziel desvorliegenden Beitragsist die Untersuchung der Existenz und des Ausmal3es
der Abwartsnominallohnstarrheit mit dem Earnings-Function-Ansatz von Altonji
und Devereux (2000). Die Analysen werden separat fur Arbeiter und Angestellte fur
West- und Ost-Deutschland durchgefiihrt. Weiterhin werden im Rahmen dieses
Beitrags die fur die Wirtschaftspolitik relevanten realen Konsequenzen der empi-
risch vorliegenden Abwartsnominalohnstarrheit sowie die Abhéngigkeit dieser
realen Effekte von unterschiedlichen Inflationspolitiken untersucht. Die Analysen
beruhen auf der IAB-Regionastichprobe, die zwei Prozent aller soziaversiche-
rungspflichtigen Beschéftigten in Deutschland darstellt und einen Zeitraum von
1975 bis 2001 umfasst. Einer der Vorteile dieses Datensatzes liegt darin, dass er
sowohl Jahre mit hoher a's auch mit sehr niedriger Inflation enthdt. Dadurch bietet
die IAB-Regionalstichprobe eine einzigartige Moglichkeit zur Uberpriifung einer
Variante der Lucas-Kritik von Gordon (1996) und Mankiw (1996). Diese Autoren
weisen darauf hin, dass die Untersuchung von nach unten starren Nominall6hnen

und deren realen Effekten in einer Welt mit hoher Inflation keine korrekten SchlUs-
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se auf eine Welt mit niedriger Inflation zuldsst, weil die Nominallohnkirzungen in
Niedriginflationsphasen von den Arbeitnehmern nicht mehr als unfair empfunden
werden und die Abwértsnominallohnstarrheit deshalb zumindest zum Teil abneh-
men wiirde. Ahnlich positioniert sich auch die Européische Zentralbank. In ihrem
Uberblicksartikel tiber die Hintergrundstudien zur geldpolitischen Strategie ver-
weist die Europdische Zentralbank (2003, S. 15) neben der unzureichenden empiri-
schen Evidenz fur die Abwéartsnominallohnstarrheit im Euroraum auch darauf,
»dass solche Rigiditdten bei einer dauerhaften und vollig glaubwirdigen Verschie-
bung hin zu einem niedrigen Inflationsumfeld abnehmen und sogar verschwinden
konnten“. Die Uberpriifung dieser Kritik stellt einen weiteren Gegenstand dieser
Arbeit dar. Die Abhangigkeit der Abwértsnominallohnstarrheit vom unterschiedli-
chen inflationdren Umfeld kann hier wegen der vorteilhaften Struktur der Daten

direkt untersucht werden.

Dieser Beitrag ist folgendermal3en strukturiert: Abschnitt 1.2 fiihrt mégliche Be-
grindungen fiur die Existenz der Abwartsnominallohnstarrheit an. Abschnitt 1.3
diskutiert die Auswahl der Schatzmethode, des Earnings-Function-Ansatzes, und
geht dabei explizit auf dessen Vor- und Nachteile gegentiber den alternativen Me-
thoden ein. Abschnitt 1.4 gibt einen umfassenden Uberblick tiber den Stand der
Literatur. Abschnitt |.5 stellt das Modell fur die proportionale Abwartsnominallohn-
rigiditét vor. Abschnitt 1.6 beschreibt die Daten und die Datenselektion. Die Ab-
schnitte 1.7 und 1.8 prasentieren die Schétzergebnisse zum Ausmal3 der Abwaértsno-
minallohnstarrheit sowie der sich daraus ergebenden makrookonomischen Konse-
quenzen. Abschnitt 1.9 widmet sich der Uberpriifung einer Variante der Lucas-
Kritik und analysiert die Abhéngigkeit der Abwartsnominallohnrigiditét vom infla-
tiondren Umfeld. Abschnitt 1.10 bewertet die prasentierte Evidenz und fasst die

Ergebnisse zusammen.



|.2 GRUNDE FUR DIE ABWARTSNOMINALLOHNRIGIDITAT

Das Phanomen der unvollstandigen Abwartsnominallohnanpassung scheint in der
modernen Makrodkonomie eine immer gréf3ere Rolle zu spielen. Einen aktuellen
Bewels dafir liefert die viel beachtete Ansprache von Akerlof (2007) auf der Jah-
restagung der American Economic Association. ,, The motivation underlying resis-
tance to money wage cuts is so obvious, and the facts are so unexceptionable ...",
betont Akerlof (2007, S. 24) und verweist auf zahlreiche Belege in verschiedenen
Studien. Tatsachlich liefern die Erkenntnisse aus den vorliegenden experimentellen,
empirischen und theoretischen Studien Uberzeugende Argumente fir die Existenz
der Abwartsnominallohnrigiditét. Diese beruhen vor alem auf den Moral- und
Fairnessnormen sowie den institutionellen Gegebenheiten in einer Gesellschaft.
Moral und Fairness als Begrindung fur die Abwartsnominallohnrigiditét werden
dabei in Verbindung mit Geldillusion angefuhrt. Geldillusion liegt vor, wenn Indi-
viduen auf alternative Darstellungen ein und derselben Situation, sogenannte Fra-
mes, unterschiedlich reagieren, je nachdem ob diese Situation in nominalen oder
realen Grolen formuliert wird. Die Existenz der Geldillusion wird allerdings von
vielen Okonomen, wie auch Akerlof (2007) kritisch anmerkt, noch immer bestrit-
ten, weil sie der in der Okonomie meist verwendeten Annahme des rational han-
delnden Individuums widerspricht. Die Ergebnisse vieler psychologischer, experi-
menteller und empirischer Studien zeigen jedoch, dass die Wirtschaftssubjekte
haufig der Geldillusion unterliegen. So erklaren Shafir, Diamond und Tversky
(1997) die Existenz von Geldillusion durch multiples Framing. Ihnen zufolge sind
Individuen durchaus in der Lage, zwischen den nominalen und den realen Grolen
zu unterscheiden. Die Individuen wechseln vielmehr je nach betrachteter Darstel-
lung der Situation zwischen den beiden Frames. Da das Geld eine naturliche Einheit
darstellt, sei es fur viele Individuen bei den kurzfristigen Transaktionen einfacher,
in nominalen Grofen zu rechnen. Fehr und Tyran (2001) kénnen in ihrer Studie die
Existenz von Geldilluson durch verschiedene Experimente belegen. Dass Wirt-
schaftssubjekte bei ihren Entscheidungen davon ausgehen, dass andere Individuen

auch der Geldillusion unterliegen, ist eine weitere Erkenntnis ihrer Untersuchung.
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Agell und Bennmarker (2007) finden in ihrer Befragungsstudie fir Schweden, in
der sie 885 Firmen zu ihrer Lohnpolitik befragen, ebenfalls eine Evidenz fur die
Existenz von Geldillusion. In ihrer Studie kommen sie ferner zu der interessanten
Feststellung, dass die Manager davon ausgehen, dass ihre Arbeitnehmer der Geldil-

lusion unterliegen.

Blinder und Choi (1990) sowie Bewley (1999) kommen in ihren Befragungsstudien
far die USA zum Ergebnis, dass sich Individuen bei ihren Fairnessauffassungen an
den nominalen Grél3en orientieren. Deshalb werden Nominallohnkirzungen, selbst
wenn sie real keine Verschlechterung mit sich bringen, von den Arbeitnehmern
meist als unfair empfunden.® Unfaires Verhalten hat dauerhaft negative Auswirkun-
gen auf das Betriebsklima und die Arbeitsmoral. Die sinkende Arbeitsmoral kann
zu ProduktivitdtseinbufRen und zu hoherer Beschéftigtenfluktuation fuhren, die
wiederum Kosten durch Verlust von Know-how und Einarbeitung neuer Arbeits-
krafte verursacht.? Fehr und Gachter (2000) kénnen in ihrer experimentellen Studie
nachweisen, dass viele Individuen ein reziprokes Verhalten aufweisen. Die Indivi-
duen reagieren auf eine als unfair empfundene Aktion mit einem Vergeltungsbe-
durfnis. Da Arbeitsvertrage unvollstandige Vertrdge darstellen, in denen die zu
erbringende Leistung der Arbeitnehmer nicht detailliert geregelt wird, haben solche
Verhaltensmuster hier besonders starke Auswirkungen. Deshalb halten sich die
Arbeitgeber bei den Entscheidungen, die von ihrer Belegschaft als unfair empfun-
den werden konnen, eher zurtick. Bewley (1999, S. 173 ff.) fasst seine Erkenntnisse
hierzu folgendermal3en zusammen: ,All employers thought cutting the pay of e
xisting employees would cause problems. The main argument was that employee

reactions would cost the firm more money than a pay cut would save, so that it

! S0 stellen Kahneman, Knetsch und Thaler (1986) in ihrer telefonischen Befragungsstudie fir die
USA fedt, dass die Individuen eine Situation mit einer Nominallohnkirzung von 7 Prozent und
Nullinflation unfairer empfinden als eine Nominallohnerhthung von 5 Prozent bei einer Inflations-
rate von 12 Prozent, obwohl beide Situationen identisch sind und eine Reallohnkiirzug von 7 Pro-
zent darstellen.

2 Campbell und Kamlani (1997) konstatieren in ihrer Befragungsstudie firr die USA, dass die Angst
vor dem mdglichen Verlust der besten Arbeitskréfte die wichtigste Ursache fir die Abwartsnomi-
nallohnstarrheit ist.
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would be profitable only if workers accepted it.” Deshalb wirden die Unternehmen
ihre Arbeitnehmer eher entlassen als Nominallohnkirzungen vorzunehmen. Eine
Ausnahme stellen die Nominallohnkiirzungen dar, die dem unmittelbaren Uber-
leben einer Firma dienen. In diesem Fall werden die Nominallohnktrzungen, so

Kahneman u.a. (1986), von der Belegschaft weitgehend akzeptiert.

Die institutionellen Griinde fur die Abwartsnominallohnrigiditdt beruhen auf dem
Lohnverhandlungsprozess, der je nach Land z.B. zwischen dem Arbeitgeber und
dem einzelnen Arbeitnehmer oder einer Gewerkschaft stattfinden kann, und werden
in den theoretischen Modellen von Holden (1994, 2004) erlautert. In diesen Model -
len wird die Abwértsnominallohnrigiditdt als Ergebnis der gesetzlichen Bestim-
mung Uber die erforderliche Zustimmung beider Verhandlungsparteien bel der
Anderung des im Arbeits- bzw. Tarifvertrag festgesetzten Nominallohns interpre-
tiert. Laut Holden (2004, S. 183) ist dies die typische Form der Arbeits- bzw. Tarif-
vertrdge in den meisten EU-Landern. Wenn Arbeitnehmer bzw. Gewerkschaften
eine Nominallohnkirzung verhindern wollen, haben sie bei den Lohnverhandlungen
einen strategischen Vortell. Denn fir Arbeitgeber ist es oft nicht méglich, die erfor-
derliche Nominallohnktirzung durchzusetzen, ohne dass es zu einer Einigung mit
der anderen Verhandlungspartei kommt. Die Verhandlungsposition der Arbeiter-
nehmer bzw. Gewerkschaften ist in Jahren mit niedriger Inflation besser, weil sie
die von den Arbeitgebern gewiinschte Nominallohnklrzung verhindern kénnen und
wegen der Nachwirkung des aten Arbeits- bzw. Tarifvertrags dabei nur geringere
Reallohnkirzungen hinnehmen missen. Dieser strategische Vorteil der Arbeitneh-
mer bzw. Gewerkschaften kann durch weitere institutionelle Gegebenheiten zusatz-
lich gestarkt werden. Je umfassender der Geltungsbereich der Tarifvertrége ist und
je strikter die Kundigungsschutzregelungen ausfallen, desto stérker ist laut Holden

(2004) die hieraus resultierende Abwértsnominallohnstarrheit.

® Die Befragungsstudien von Agell und Lundborg (2003) und Agell und Bennmarker (2007) fiir
Schweden sowie von Franz und Pfeiffer (2006) fur Deutschland, in denen Ausmald und Ursachen
der Abwartsnominallohnrigiditét in der betrieblichen Praxis untersucht werden, finden eine signi-
fikante Evidenz fir die Bedeutung der institutionellen Faktoren bei der Erklarung der Abwaértsno-
minallohnrigiditét in diesen Landern.
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Die Fairnessiiberlegungen und die institutionellen Griinde fir die nach unten starren
Nominall6hne sollte man allerdings nicht als sich widersprechende, sondern viel-
mehr as sich erganzende Erklarungsansétze betrachten. Denn man kann davon
ausgehen, dass die Moral- und Fairnessnormen in einer Gesellschaft die Grundlage
fUr die institutionellen Rahmenbedingungen darstellen. Umgekehrt ist es denkbar,
dass die institutionellen Regelungen die Auffassungen Uber Moral und Fairness

beeinflusst haben (Holden (2004, S. 184)).



1.3 AUSWAHL DER ANALYSEMETHODE

Alle verwendeten Analysemethoden zur Untersuchung von nach unten starren
Loéhnen weisen beziglich der zu ihrer Anwendung notwendigen Restriktionen
bestimmte Vor- und Nachteile auf und beruhen im Prinzip auf zwei Identifikations-
strategien, die entweder einzeln oder in Kombination eingesetzt werden (siehe

Abbildung I-1).

Bei der ersten Identifikationsstrategie wird die Annahme Uber die Form der Nomi-
nallohnénderungsverteilung getroffen, die bei Lohnflexibilitét vorliegen wirde.
Entsprechend wird diese Lohnanderungsverteilung a's gewtinschte bzw. kontrafak-
tische Verteilung bezeichnet. Die beobachteten Abweichungen von der Form der
gewinschten Nominallohnénderungsverteilung werden dann als ein Indiz fur die
nach unten starren Nominall6hne interpretiert. Der Symmetry-Ansatz von Card und
Hyslop (1997), der Normal-Notional-Ansatz von Borghijs (2001), der Hyperbolic-
Notional-Ansatz von Behr und Potter (2005), der Weibull-Notional-Ansatz von
Dickens u.a (2006) sowie der alternative Symmetry-Ansatz von Dickens u.a
(2007) beruhen auf dieser Identifikationsstrategie. Die ldentifikation nach unten
starrer Nominallohne ist allerdings nicht unproblematisch, wenn sie allein Uber die
Form der kontrafaktischen Lohnanderungsverteilung geschieht. Denn falls die
getroffene Annahme Uber die Form der kontrafaktischen Lohnénderungsverteilung
nicht gilt, wirde man aus der beobachteten Abweichung der tatsachlichen fakti-
schen Lohnanderungsverteilung von der unterstellten gewinschten Verteilung
falsche Schlussfolgerungen beziiglich der Existenz und des Ausmal3es der Abwarts-
nominallohnrigiditdt ziehen. So wurde z.B. die Annahme der symmetrischen
kontrafaktischen Lohnénderungsverteilung im Rahmen des Symmetry-Ansatzes von
Card und Hyslop (1997) oft beanstandet, weil es in vielen Datensdtzen Anzeichen

dafur gibt, dass die Form der Lohnénderungsverteilung auch ohne Einwirkung von
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nach unten starren Nominallshnen asymmetrisch ist.* Damit wiirde die wichtigste

Annahme, die fir die Anwendung des Symmetry-Ansatzes notwendig ist, verletzt.

Die zweite Identifikationsstrategie basiert auf dem Prinzip der gemeinsamen Varia-
tion der Lage der gewlnschten kontrafaktischen und der Form der tatsachlichen
faktischen Lohnanderungsverteilung. Die Lage der gewinschten Verteilung wird
durch mehrere Einflussfaktoren bestimmt, vor allem aber durch die jewells herr-
schende Inflationsrate. Je hoher die Inflation, desto weiter wird sich die gesamte
Verteilung nach rechts verlagern und umgekehrt. Das heil3t, dass bel unterschiedlich
hoher Inflation ein unterschiedlich grof3er Teil der Nominallohnénderungsverteilung
in den negativen Bereich fallt und folglich von den Wirkungen der Abwartsnomi-
nallohnstarrheit — einer Ausdiinnung im negativen Bereich und Anhaufung bei null
— betroffen wird.® Der Skewness-Location-Ansatz von McLaughlin (1994), der
Histogram-L ocation-Ansatz von Kahn (1997) und der Kernel-Location-Ansatz von
Knoppik (2007a) basieren auf diesem Prinzip der systematischen Variation der
Lage der gewunschten und der Form der tatsachlichen Lohnénderungsverteilung.
Allerdings weisen auch diese drei Analysemethoden einige kritische Eigenschaften
auf. Bel diesen Ansdtzen wird unterstellt, dass die Formverénderungen der fakti-
schen Lohnanderungsverteilung allein durch Interaktion zwischen der Abwértsno-

minallohnrigiditét und der Lagevariation der gewilinschten kontrafaktischen Vertei-

* McLaughlin (1999) konnte z.B. in seiner Studie fiir die USA mit der Panel Study of Income
Dynamics, die auch Card und Hyslop (1997) verwenden, aufzeigen, dass die Nominallohnénde-
rungsverteilung um den Median (d.h. im Bereich, der von der Wirkung der Abwartsnominalloh-
starrheit nicht betroffen ist) nicht symmetrisch ist, was auf eine asymmetrische kontrafaktische
L ohndnderungsverteilung hindeutet.

In diesem Fall wére auch der Normal-Notional-Ansatz von Borghijs (2001), bei dem eine normal-
verteilte kontrafaktische Lohnanderungsverteilung unterstellt wird, sowie der aternative Sym-
metry-Ansatz von Dickens u.a. (2007), in dessen Rahmen die Identifikation von nach unten starren
Lohnen auf der Grundlage der stetigen, symmetrischen kontrafaktischen Lohndnderungsverteilung
erfolgt, nicht unumstritten.

Man unterscheidet zwischen den direkten und indirekten Effekten von nach unten starren Nomi-
nalléhnen. Die Ausdiinnung im negativen Bereich der Lohnanderungsverteilung und Anhéufung
bei null stellen direkte Effekte von nach unten starren Nominalléhnen dar. Alle anderen Effekte
der Abwartsnominallohnrigiditét auf die Lohnanderungsverteilung, die z.B. durch die Selbstsel ek-
tionseffekte der Beschéftigten entstehen kénnen, werden als indirekte Effekte bezeichnet. Die
durchgefiihrten Studien zur Untersuchung von nach unten starren Nominalléhnen konzentrieren
sich Uberwiegend auf direkte Effekte.
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lung verursacht werden. Es wird also unterstellt, dass die Form der kontrafaktischen
Lohnanderungsverteilung im gegebenen Zeitverlauf konstant bleibt. Die Form der
kontrafaktischen Verteilung kann sich aber im Zeitverlauf andern, wenn sich z.B.
die Zusammensetzung der Belegschaft und/oder makrotkonomische Variablen
andern. Dies fuhrt dann auch zur Formanderung der faktischen Lohnanderungsver-
teilung. Zum anderen kénnen die Forméanderungen der faktischen Lohnénderungs-
verteilung durch die in den Daten vorhandenen Messfehler verzerrt sein, was dann
auch verzerrte Schétzergebnisse zu Existenz und Ausmald von nach unten starren
Nominalléhnen zur Folge haben wirde. Dies wird bei fast allen oben genannten
Ansdtzen nicht berlicksichtigt. Bei diesen Analysemethoden geht man meistens
einfach davon aus, dass die Messfehler unbedeutend sind. Die Daten konnen aber
sehr wohl mit Messfehlern behaftet sein, die nicht vernachlassigbar sind. Als Bei-
spiele seien hier die oft vorkommenden falschen Angaben in den Befragungsstudien
oder fehlenden Angaben in Mikrodaten genannt. So enthalt z.B. die hier verwendete
| AB-Regionalstichprobe (1975-2001) nur Informationen tber das Entgelt aber nicht
Uber die Arbeitszeiten, so dass keine Rickschlisse auf die Stundenléhne mdglich
sind. Sind die Daten mit Messfehlern behaftet, so kann die Form der faktischen
L ohnanderungsverteilung nicht direkt beobachtet werden. Die Form der beobachte-
ten Verteilung unterscheidet sich dann von der Form der faktischen Lohnénde-
rungsverteilung je nach Art und Umfang der vorliegenden Messfehler. Messfehler
deformieren folglich die tatsachliche Lohnanderungsverteilung und kénnen je nach
Typ zu einer Uber- oder Unterschatzung des wahren Rigiditatsgrades fiihren. So
stellt z.B. Smith (2000) in ihrer Untersuchung mit messfehlerbereinigten Daten fest,
dass ein Grofiteil der beobachteten Rigiditét in der British Household Panel Study
(BHPS) auf die Rundungsfehler zurtickzufiihren ist, so dass das wahre Ausmal3 der
Rigiditat in der BHPS ohne Beriicksichtigung dieser Fehler Gberschétzt wird. Ande-
rerseits kommen Shea (1997), Altonji und Devereux (2000) und Gottschalk (2005)
in ihren Untersuchungen fir die USA zum Schluss, dass die meisten berichteten
Nominallohnkirzungen in der Panel Study of Income Dynamics (PSID) und der
Survey of Income and Program Participation (SIPP) aus Messfehlern resultieren, so

dass die wahre Rigiditét in der PSID und der SIPP ohne Messfehlerkontrolle unter-
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schétzt wirde. Knoppik und Beissinger (2003) stellen in ihrer Studie fur Deutsch-
land ebenfalls fest, dass die in der |AB-Beschéftigtenstichprobe (1975-1995) beo-
bachtete Entgeltanderungsverteilung breiter streut als die tatséachliche Lohnande-
rungsverteilung, so dass auch hier die Messfehler bei ihrer Nichtberticksichtigung

zu einer Unterschétzung der wahren Rigiditét fuhren wirden.

Die wichtigsten Nachteile aller anderen Analysemethoden macht der von Altoni
und Devereux (2000) entwickelte Earnings-Function-Ansatz (EFA), der sich beider
| dentifikationsstrategien gleichzeitig bedienen kann, zu seinen Vorteilen. Der EFA
ermdglicht die Bertcksichtigung von Messfehlern, indem diese explizit bel den
Schédtzungen modelliert und zusammen mit den anderen Parametern des Modells
mitgeschatzt werden.” Auch der Kritik der Zeitinvarianz der kontrafaktischen Ver-
teilung wird im Ansatz Rechnung getragen, indem die Lohnanderungsverteilung
durch Informationen Uber Arbeitnehmer, Wirtschaftssektoren und makrotkonomi-
sche Variablen erklart wird. Ein weiterer Vorteil des EFA gegentiber z.B. dem
Skewness-Location-Ansatz liegt darin, dass er quantitative Aussagen Uber das

Ausmal’ der Abwartsnominallohnrigiditat ermdglicht.

Als einziger Nachteil des EFA wird oft die Notwendigkeit der Annahme einer
funktionalen Form der individuellen kontrafaktischen Lohnanderungsverteilung
angefuhrt. Diese Annahme kann aber dank der hier verwendeten strukturellen Mo-
dellierung der Lohnénderungsgleichung in der Mincer-Tradition leichter akzeptiert
werden als z.B. bei dem Hyperbolic-Notional-Ansatz von Behr und Potter (2005)
oder dem Weibull-Notional-Ansatz von Dickens u.a. (2006), die in ihrem Ansatz
keine Kontrollvariablen wie die Humankapital-, Sektor- oder makrotkonomischen

Variablen verwenden.

Vergleicht man Vor- und Nachteile aller Analysemethoden, so scheint der EFA die

beste Méglichkeit zur Untersuchung von nach unten starren Nominalldhnen darzu-

" Dickens u.a. (2006) fiihren in ihrer Studie, die auf dem Weibull-Notional-Ansatz beruht, ebenfalls
die Messfehlerkontrolle durch. Allerdings erfolgen die Identifikation und die Korrektur der Mess-
fehler in ihrer Untersuchung auf3erhalb des Schatzmodells in der ersten Stufe der Analysen, in der
die Abwérts ohnstarrheiten noch unberiicksichtigt bleiben.
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stellen. Da zudem die Robustheit dieses Ansatzes in den Monte-Carlo-Simulationen
Uberprift und belegt werden konnte, werden die Analysen im Rahmen dieser Arbeit
mit dem EFA durchgefiihrt.



|.4 LITERATURUBERBLICK

Eine der ersten Mikrodatenstudien zu den nach unten starren Nominalldhnen stellt
die Studie von McLaughlin (1994) fur die USA dar. Basierend auf der Panel Study
of Income Dynamics (PSID) untersucht McLaughlin (1994) die Existenz nach unten
starrer Nominall6hne, indem er den Zusammenhang zwischen der Schiefe der fakti-
schen und der Lage der kontrafaktischen Verteilung analysiert. In der Literatur wird
dieser Ansatz entsprechend als Skewness-Location-Ansatz (SLA) bezeichnet. Der
Identifikation von Abwartsnominallohnstarrheit im Rahmen dieses Ansatzes liegt
folgende Uberlegung zu Grunde: Bei Vorliegen von nach unten starren Nominal-
[6hnen ist die faktische Lohnénderungsverteilung rechtsschief, da die Abwartsno-
minallohnstarrheit zu einer Ausdinnung des linken Teils der Lohnanderungsvertei-
lung und einer Anhaufung bei null fihrt. Variiert diese Schiefe systematisch mit der
Lage der kontrafaktischen Verteilung, so wird davon ausgegangen, dass die Nomi-
nalléhne nach unten rigide sind. McLaughlin (1994) kann in seiner Studie eine
geringe Rechtsschiefe der Lohnéanderungsverteilung aufdecken, die alerdings un-
abhangig von der Lage der Verteilung ist. Weiterhin stellt McLaughlin (1994) fest,
dass die Nominallohnktirzungen im untersuchten Zeitraum von 1976 bis 1986 nicht
selten waren. So sollen 17 Prozent der ,, Stayers® — Beschéftigte, die ihren Arbeitge-
ber in mindestens zwel aufeinander folgenden Perioden nicht wechseln — eine No-
minallohnktirzung erfahren haben, was fir eine betrachtliche Streuung der Lohnén-
derungsverteilung und somit fir die hohe Flexibilitdt der Lohnbildung in den USA
spréche. In ener weiteren Untersuchung mit den PSID-Daten verwendet
McLaughlin (1999) eine modifizierte Version des SLA und analysiert flr einen
langeren Zeitraum von 1971 bis 1992 die Korrelation der Inflationsrate mit den
verschiedenen Schiefemal3en und stellt ebenfalls fest, dass die Schiefe der Vertei-
lung unabhangig von der Inflationsrate bzw. der Lage der Verteilung ist. McLaugh-
lin berticksichtigt weiterhin in seinen Untersuchungen die Effekte von Messfehlern,
kommt aber zum Schluss, dass diese eine vernachl&ssigbare Auswirkung auf die

resultierenden Ergebnisse haben. Einer der Nachteile des SLA von McLaughlin
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(1994, 1999) besteht darin, dass dieser Ansatz keine quantitativen Aussagen Uber
die Rigiditéat ermdglicht.

Lebow, Stockton und Wascher (1995) fuhren ihre Untersuchungen ebenfalls mit
den PSID-Daten fur den Zeitraum von 1968 bis 1988 durch und verwenden eine
aternative Variante des SLA. Dabel ermitteln die Autoren die Schiefe der fakti-
schen Verteilung mit der so genannten LSW-Statistik, die ein Mal3 fur die Asym-
metrie der faktischen Verteilung darstellt. So nimmt diese definitionsgemal? den
Wert null an, falls die Lohnanderungsverteilung symmetrisch ist und weist bei der
Asymmetrie der faktischen Lohnénderungsverteilung, die die Autoren ganzlich auf
die nach unten starrer Nominaldhne zurlckfihren, einen positiven Wert auf.
Lebow u.a. (1995) schétzen anschlief3end die Korrelation zwischen den berechneten
jahrlichen Werten der LSW-Statistik und der Lage der Lohnanderungsverteilung fur
verschiedene Beschéftigtengruppen. Sie finden eine signifikant hohe negative Kor-
relation und somit die Evidenz fur die nach unten starren Nominallohne fir die
Gruppe der auf Stundenbasis entlohnten ,, Stayers® (hourly wage stayers) nicht aber
far die Gruppe aler , Stayers*. McLaughlin (1999, S. 126 ff.) kritisiert allerdings
die Annahme der symmetrischen kontrafaktischen Lohnanderungsverteilung bei
Lebow u.a. (1995) und zeigt in seiner Untersuchung, dass die Nominallohnande-
rungsverteilung in der PSID auch ohne Einwirkung der Abwértsnominallohnstarr-
heit nicht symmetrisch ist. Aufgrund der relativ einfachen Testlogik wurden der
SLA bzw. dessen Varianten in vielen anderen Studien verwendet, wie z.B. in der
Studie von Chapple (1996) fur Neuseeland, von Beissinger und Knoppik (2001) fur
Deutschland, von Castellanos (2001) fur Mexiko, von Christofides und Stengos
(2001) und Lebow, Saks und Wilson (2003) fur die USA, von Kuroda und Y ama-
moto (2003a) fur Japan, von Christofides und Stengos (2003) fur Kanada, sowie
von Dwyer und Leong (2003) fur Australien (siehe Tabelle I-1). Der SLA ist trotz
der breiteren Anwendung nicht unumstritten. So weist z.B. Knoppik (2007b) darauf
hin, dass die im SLA unterstellten Eigenschaften der Schiefe-Lage-Beziehung von
den theoretischen Eigenschaften dieser Beziehung abweichen konnen. Er zeigt in
seiner Simulationsstudie, dass die Verschiebung der Lage der Vertellung nach

rechts nicht unbedingt mit dem Rickgang der Schiefe der Verteilung einhergeht,
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was der Logik der Identifikation nach unten starrer Nominallohne im Rahmen des

SLA widerspricht.

Card und Hyslop (1997) gehen in ihrer Studie fir die USA, in der sie neben der
PSID (1976-1988) auch die Daten der Current Population Survey (1979-1993)
verwenden, davon aus, dass die kontrafaktische Verteilung symmetrisch zum Medi-
an ist. Da die Autoren weiterhin annehmen, dass der Median der Lohnénderungs-
verteilung von der Abwartsnominallohnstarrheit unbeeintrachtigt bleibt, konstruie-
ren sie den linken Teil der kontrafaktischen Vertellung spiegelbildlich durch die
Kernel-Density-Schétzung des rechten Teils der faktischen Verteilung. Anschlie-
3end vergleichen die Autoren beide Verteilungen und interpretieren die beobachte-
ten Abweichungen der faktischen Lohnénderungsverteilung von der kontrafakti-
schen Verteilung as Indiz fur die Existenz der Abwartsnominallohnstarrheit. Dadie
|dentifikation nach unten starrer Nominallohne hier auf der zentralen Annahme der
symmetrischen kontrafaktischen Verteilung beruht, wird diese Analysemethode in
der Literatur entsprechend als Symmetry-Ansatz bezeichnet. Card und Hyslop
(1997) finden in ihrer Studie deutliche Hinweise fur die nach unten starren Nomi-
nalldhne in den jahrlichen faktischen Lohnanderungsverteilungen, die sichtbare
Anhaufungen bei null sowie Ausdiinnungen im negativen Bereich aufweisen. Sie
stellen fest, dass der Anteil der von der Abwértsnominallohnstarrheit betroffenen
Beschéftigten in den einzelnen Jahren bis zu 14 Prozent betrug. Abschlief3end un-
tersuchen die Autoren die makrodkonomischen Effekte der Abwartsnominallohnri-

giditat und kommen zum Schiuss, dass diese eher gering sind.?

Kahn (1997) fihrt ihre Untersuchungen mit den PSID-Daten fir die Periode von
1970 bis 1988 durch. Die Identifikation nach unten starrer Nominalléhne erfolgt in
ihrem Ansatz durch die Konstruktion der medianzentrierten Histogramme fir die
faktischen Lohnanderungsverteilungen. Da sich die Form dieser Histogramme bei

Existenz nach unten starrer Nominalldhne mit der Lagevariation andern wirde,

8 An dieser Stelle wird nochmals darauf hingewiesen, dass die Annahme der symmetrischen kontra-
faktischen Verteilung in der Literatur schon mehrfach kritisiert worden ist. Vgl. dazu McLaughlin
(1999, S. 126 ff.) sowie Knoppik (2001b, S. 75 ff.).
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untersucht Kahn (1997), ob eine systematische Variation zwischen den Form- und
Lageanderungen der Histogramme vorliegt. Entsprechend wird dieser von ihr ent-
wickelte okonometrische Ansatz in der Literatur als Histogram-Location-Ansatz
(HLA) bezeichnet. Weiterhin unterscheidet die Autorin in Bezug auf die funktiona-
le Form der Rigiditét in ihrer Studie zwischen drei Modellvarianten. In ihrer préfe-
rierten Spezifikationsvariante unterstellt sie die proportionale funktionale Form der
Abwartsnominallohnrigiditét. Der Vortell dieser Variante liegt in der Moglichkeit
der direkten Schatzung des Abwartsnominalohnrigiditétsgrades, der den Anteil der
gewlnschten aber nicht durchgefiihrten Nominallohnkirzungen angibt. Kahn
(1997) stellt fest, dass im beobachteten Zeitraum 47 Prozent der gewiinschten No-
minallohnkirzungen bei den Arbeitern nicht durchgefihrt werden konnten. Der
Anteil der Arbeiter, der von den Nominallohnkirzungen verschont blieb, betrug
dabel 9 Prozent. Fur Angestellte findet die Autorin hingegen relativ geringe Effekte.
Der HLA von Kahn (1997) weist einige Vorteile gegeniiber den anderen Ansétzen
auf. Zum einen erfordert der HLA keine Annahme Uber die Form der kontrafakti-
schen Lohnénderungsverteilung. Zum anderen ermoglicht der Ansatz quantitative
Aussagen Uber das Ausmal’ der Abwartsnominallohnstarrheit. Das erkléart auch die
breite Anwendung des HLA bzw. der modifizierten Versionen dieses Ansatzes in
vielen Studien, wie z.B. von Lebow u.a. (2003) fur die USA, von Christofides und
Leung (2003) fur Kanada, von Beissinger und Knoppik (2001) und von Knoppik
und Dittmar (2002) fur Deutschland, von Castellanos, Garcia-Verdu und Kaplan
(2004) fur Mexiko, von Kuroda und Yamamoto (2005) fir Japan, von Brzoza-
Brzezina und Socha (2006) fur Polen, sowie von Knoppik und Beissinger (2006) fir
12 EU-Staaten (siehe Tabelle I-1). Ein bedeutender Nachteil des HLA ist allerdings,
dass der Ansatz die Berlicksichtigung von Messfehlern nicht zul &sst.

Der von Altonji und Devereux (2000) entwickelte Earnings-Function-Ansatz (EFA)
bietet, wie in Abschnitt 1.3 ausfihrlich beschrieben, einige Vorteile gegentiber den
anderen Ansdtzen und ermdglicht die Berticksichtigung von Messfehlern, indem
diese explizit modelliert und zusammen mit den anderen Parametern des Modells
geschétzt werden. Die Bezeichnung Earnings-Function-Ansatz fur die Methode

lasst sich dadurch begriinden, dass die Lohne bzw. die Lohnanderungen im Ansatz
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durch die Informationen Uber die Arbeitnehmer, die Wirtschaftssektoren und die
aggregierten Variablen erklart werden. Zahlreiche Studien wurden auf der Grundla-
ge dieses parametrischen Ansatzes durchgefiihrt (siehe Tabelle I-1). Diese unter-
scheiden sich vor allem in der Rigiditétsform sowie den getroffenen Annahmen
tber die Verteilung von Messfehlern.® Beruhend auf den unterschiedlichen Annah-
men Uber die Messfehlerverteilung wird in der Literatur zwischen zwei Modellty-
pen unterschieden: dem ,stetigen® Messfehlermodell (Normal Measurement Error
Model, kurz NME-Modell) und den ,, gemischten* Messfehlermodellen (Mixed
Measurement Error Model, kurz MME-Modell, und Contaminated Mixed Measu-
rement Error Model, kurz CMME-Modell). Wahrend in dem , stetigen” Messfeh-
lermodell einfach unterstellt wird, dass alle Beobachtungen mit unabhangig und
identisch normalverteilten Messfehlern behaftet sind, wird in den , gemischten®
Modellen der Mdglichkeit Rechnung getragen, dass die Beobachtungen unter-
schiedlich stark von den Messfehlern betroffen sein konnen.™® Altonji und Devereux
(2000) untersuchen in ihrem Originalartikel mit dem EFA die Schwellenwertvarian-
te der Abwértsnominallohnrigiditét und fahren ihre Analysen mit dem MME-
Modell durch. Die Autoren finden eine starke Evidenz fur die nach unten starren
Nominalléhne in der PSID (1971-1992) und konstatieren, dass ein Grofiteil der in
den Daten beobachteten Nominallohnkurzungen auf die Messfehler zurlickzufthren
ist. Neben den PSID-Daten untersuchen die Autoren die messfehlerfreien Gehalts-

abrechnungsdaten eines grof3en Unternehmens aus dem Finanzsektor und kdnnen

° In Bezug auf die Rigiditatsform wird in der Literatur zwischen der absoluten, der proportionalen
und der Schwellenwertvariante differenziert. Bei der absoluten Variante, die das vollstandig zen-
sierte Modell (Standard-Tobit-Modell) darstellt, wird angenommen, dass alle gewtinschten Nomi-
nallohnkirzungen nicht durchgefiihrt werden kénnen. Die beiden anderen Varianten stellen die
unvollstandig zensierten Modelle dar, weil sie die Mdglichkeit der Uberschreitung der Zensie-
rungsgrenze durch einige Beobachtungen zulassen. Bei der Schwellenwertvariante wird zusétzlich
noch unterstellt, dass die Nominallohnkiirzungen bis zu einem bestimmten Schwellenwert nicht
durchgefiihrt werden, mit der Begriindung, dass die Nominallohnkiirzungen fir die Unternehmen
auch mit Kosten verbunden sind, die bei zu kleinen Nominallohnkirzungen héher sind als der
damit verbundene Nutzen. In den aktuelleren Untersuchungen mit dem EFA wird immer haufiger
die proportionale Variante der Abwéartsnominallohnrigiditét verwendet. Der Vorteil dieser Varian-
te liegt in der direkten Schétzung des Rigiditatsgrades bzw. des Anteils der durch die Rigiditat
verhinderten Lohnkirzungen.

19 Eine ausfiihrliche Darstellung unterschiedlicher Messfehlermodelle findet sich in Abschnitt 1.5.
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ihre Erkenntnis aus der Untersuchung mit den PSID-Daten bestétigen, dass die
Nominallohnkirzungen aufgrund der Existenz von Abwartsnominallohnrigiditét
seltener stattfinden. Die Studien von Knoppik und Beissinger (2003), von Bauer,
Bonin und Sunde (2004) und von Cornelif3en und Hubler (2006) fir Deutschland,
von Devicienti (2003) und von Maida, Devicienti und Sestito (2005) fir Italien, von
Barwell und Schweitzer (2005) fur Grof3ritannien, von Ekberg (2004) fir Schwe-
den, von Fehr und Goette (2005) fur die Schweiz, von Kuroda und Yamamoto
(2003b) fur Japan, von Christofides und Li (2005) fur Kanada, sowie von Dessy
(2005) fur 14 EU-Staaten beruhen auf dem von Altonji und Devereux (2000) entwi-

ckelten EFA bzw. dessen modifizierten Versionen (siehe Tabelle I-1).

Knoppik und Beissinger (2003) verwenden in ihren Analysen fur West-Deutschland
die |AB-Beschéftigtenstichprobe (1975-1995). Anders alsin Altonji und Devereux
(2000) modellieren die Autoren die proportionale Variante der Abwartsnominal-
lohnrigidtdt und fuhren ihre Schétzungen alternativ zu NME- und MME- auch mit
dem CMME-Modell durch. Die Besonderheit des von ihnen entwickelten CMME-
Modells liegt darin, dass im Ansatz der gemischten Messfehlerstruktur stérker
Rechnung getragen wird. Die Autoren finden eine starke Evidenz fir die nach unten
starren Nominalléhne in allen untersuchten Messfehlermodellen, wobei die ge-
schétzten Werte fur den Abwartsnominallohnrigiditatsgrad im Rahmen des CMME-
Modells quantitativ hher sind a's in den aternativen Modellen. Demnach wurden
im untersuchten Zeitraum fast 70 Prozent der gewiinschten Nominallohnkirzungen
bei Arbeitern aufgrund der Abwétsnominallohnrigiditédt nicht durchgefiihrt. Bel den
Angestellten betragt dieser Anteil sogar 90 Prozent. Weiterhin stellen die Autoren
in ihrer Untersuchung fest, dass die Abwartsnominallohnrigiditét bei Inflationsraten

unter 3 Prozent mit negativen Effekten fur die Zusatzarbeitslosigkeit verbunden ist.

Devicienti (2003) fhrt seine Analysen fur Italien mit den Daten des Italian Institute
for Social Security (1985-1996) durch und untersucht sowohl die proportionale as
auch die Schwellenwertvariante der Abwértsnominallohnrigiditét. Die Schatzungen
beruhen auf dem NME- und dem MME-Modell. Der Autor findet eine starke signi-

fikante Evidenz fir die nach unten starren Nominalléhne in allen untersuchten
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Modellvarianten. So variiert der geschatzte Anteil der gewunschten aber durch die
Abwartsnominallohnrigiditét verhinderten Lohnkirzungen in den drei untersuchten
Beschéftigtengruppen und den zwei Messfehlermodellen zwischen 51 und 68 Pro-
zent. Weiterhin untersucht Devicienti (2003) in seiner Studie die realen Effekte der
Abwartsnominallohnrigiditét und stellt fest, dass die Abwartsnominallohnstarrheit
bei zu niedrigen Inflationsraten einen starken negativen Einfluss auf die Beschéfti-
gung aufweist. Den Schédtzungen nach zu urteilen, betrégt die durch die Abwaérts-
nominallohnrigiditét verursachte Zusatzarbeitslosigkeit bei Nullinflation mehr als 2

Prozentpunkte.

Fehr und Goette (2005) fuhren ihre Untersuchungen fur die Schweiz fir den Zeit-
raum von 1991 bis 1998 durch und verwenden drei unterschiedliche Datenquellen:
die Swiss Labor Force Survey (SLFS), die Socia Insurance Files (SIF) sowie die
individuellen Daten zweier schweizerischer Unternehmen. Die Schétzungen erfol-
gen mit der Schwellenwertvariante im Rahmen des MME-Modélls. Eine Besonder-
heit der Studie von Fehr und Goette (2005) besteht darin, dass die Autoren bel der
Modellierung des Schwellenwerts — anders as bei Altonji und Devereux (2000) —
die mogliche Heterogenitdt zwischen den Individuen beriicksichtigen. Fehr und
Goette (2005) finden deutliche Hinweise auf die Existenz von nach unten starren
Nominalldhnen in den schweizerischen Daten. Sie stellen fest, dass in den individu-
ellen Gehaltabrechnungsdaten der untersuchten Unternehmen fast 100 Prozent der
gewlnschten Lohnkirzungen nicht erfolgten. In den repréasentativeren Daten der
SLFS und der SIF liegt der Anteil der unterbliebenen Nominallohnkirzungen bel
Uber 50 Prozent. Weiterhin kommen Fehr und Goette (2005) in ihrer Studie zu dem
Ergebnis, dass die Abwéartsnominallohnstarrheit auch in den Perioden mit niedriger
Inflation robust bleibt und nicht abnimmt. AbschliefRend untersuchen die Autoren
die realen Effekte der Abwartsnominallohnrigiditét und finden eine strenge Evidenz

flr deren negative Auswirkungen auf die Beschéftigung.

Kuroda und Y amamoto (2003b) fuhren ihre Untersuchungen fir Japan ebenfalls mit
der Schwellenwertvariante im Rahmen des MME-Modells durch. Die Anaysen
beruhen auf der Japanese Panel Survey of Consumers (1993-1998). Anders als bei
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Altonji und Devereux (2000) wird in der Arbeit von Kuroda und Yamamoto
(2003b) der Anteil der messfehlerbehafteten Beobachtungen im Rahmen des Mo-
dells nicht mitgeschétzt. Stattdessen werden dem Modell verschiedene Werte vor-
gegeben und sich fur die Spezifikation entschieden, bei der der Wert der Log-
Likelihoodfunktion maximal ist. Die Autoren finden in den untersuchten Daten
signifikante Hinweise auf die Existenz von nach unten starren Nominall6hnen. Sie
kommen zu dem Ergebnis, dass die Stundenl6hne der teilzeitbeschaftigten weibli-
chen Personen sogar eine ,perfekte® Abwartsnominalohnstarrheit aufweisen, d.h.
dass alle gewiinschten Nominallohnkirzungen in dieser Beschéftigtengruppe unter-
blieben. Die abwartsgerichtete Starrheit der Monats- und Jahresentgelte der mannli-
chen und weiblichen Vollzeitbeschéftigten féllt im Vergleich etwas geringer aus.
Die geschétzten Werte fur den Schwellenwert der Abwartsnominallohnrigiditét, bis
zu dem definitionsgemal’ keine Nominallohnkirzungen realisiert werden konnen,
variieren hier entsprechend zwischen minus 7,7 und minus 3,5 Prozent. In einer
weiteren Studie untersuchen Kuroda und Yamamoto (2003c) die makrotkonomi-
schen Effekte der Abwartsnominallohnstarrheit. Sie stellen fest, dass die durch
Abwartsnominallohnstarrheit bedingte Zusatzarbeitslosigkeit in der untersuchten
Gruppe der vollzeitbeschaftigten mannlichen Personen 1,8 Prozentpunkte betrégt.
Die Studie von Kuroda und Y amamoto (2003c) enthadt noch eine weitere interes-
sante Erkenntnis: Die marginalen Effekte der Abwartsnominallohnstarrheit auf die
Zusatzarbeitslosigkeit nehmen bei Inflationsraten unter 2,4 Prozent graduell zu. Bel
Inflationsraten unter 1 Prozent nehmen diese Effekte allerdings wieder ab. Die
Autoren begriinden dies mit dem stérkeren Rickgang der Abwaértsnominallohn-

starrheit bei sehr niedrigen Inflationsraten.™

Ekberg (2004) fuhrt seine Untersuchung fir Schweden mit den Daten des Swedish
Employer Confederation (1980-1990, 1995-2001) durch. Die Analysen beruhen
auf der proportionalen Variante des EFA. Anders alsin der vergleichbaren Literatur

erfolgen die Schétzungen ohne Beriicksichtigung von Messfehlern in den Daten.

vgl. Kurodaund Y amamoto (2003c, S. 20 ff.).
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Leider geht aus der Studie nicht hervor, weshalb die moglichen Messfehler, auf die
der Autor bei der Datenbeschreibung auch hinweist, im Schétzansatz dann doch
unberticksichtigt bleiben. Ekberg (2004) findet starke signifikante Hinweise auf die
Abwartsnominallohnstarrheit in den Grundléhnen. Der geschétzte Rigiditatsgrad
betragt hier 65 Prozent. Die Gesamtentgelte (Grundidhne plus Zuschlége) lassen
sich hingegen flexibler gestalten. Der Anteil der gewiinschten aber nicht durchge-
flhrten Klrzungen liegt hier bel 13 Prozent. Bei der anschlief3enden Untersuchung
der realen Effekte der Abwartsnominallohnrigiditét kommt der Autor zum Schluss,

dass diese eher moderat sind.

Die Studien von Bauer u.a. (2004) fur Deutschland, von Maida u.a. (2005) fir
Italien sowie von Barwell und Schweitzer (2005) fur Grofbritannien erweitern den
EFA, indem sie eine aternative Zensierungsgrenze fur die zusétzliche Berticksich-
tigung der Abwartsreallohnstarrheit modellieren. Diese Studien wurden in der
frihen Phase des International Wage Flexibility Project (IWFP) durchgefihrt, deren
Aufgabe vor allem darin bestand, die fur die verschiedenen Lénder vorliegenden
Erkenntnisse zur Abwartsnominallohnrigiditdt mit einer einheitlichen Methode zu
Uberprifen. Bauer u.a. (2004), Maida u.a. (2005) und Barwell und Schweitzer
(2005) finden eine signifikante Evidenz fir beide untersuchten Rigiditéatsarten,
wobei die Abwartsreallohnstarrheit die Abwéartsnominallohnstarrheit deutlich do-
miniert. Obwohl der von Altonji und Devereux (2000) entwickelte EFA die beste
Spezifikation unter den existierenden Modellen zur Untersuchung von nach unten
starren Nominallohnen darstellt, scheint die Methode bei der zusétzlichen Beriick-
sichtigung einer aternativen Rigiditat, deren Zensierungsgrenze unbekannt ist,
einige Schwachen aufzuweisen.®> Deshalb werden in den spéteren Studien des
IWFP andere Methoden verwendet, wie z.B. die Weibull-Notional-Methode bei
Dickens u.a. (2006) oder eine Variante des Symmetry-Ansatzes bei Dickens u.a.

(2007). Beide Methoden beruhen auf der ersten Identifikationsstrategie, in deren

2\/gl. Dickens u.a. (2006, S. 7, FuRnote 5). Insbesondere bleibt unklar, wie die Zensierungsgrenze
der Abwaértsreallohnstarrheit, die die erwartete Inflationsrate angibt und sich folglich von Indivi-
duum zu Individuum unterscheidet, im Rahmen des EFA korrekt modelliert werden kann.
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Rahmen die Identifikation von nach unten starren Lohnen allein tber die Form der
kontrafaktischen Verteilung erfolgt. Dickens u.a. (2006, 2007) finden eine signifi-
kante Evidenz fur die nach unten starren nominalen und realen Lohne in den unter-
suchten 15 EU-Landern und den USA und konstatieren eine betréchtliche Variation
in den geschétzten Werten (siehe Tabelle 1-1). Die friiheren Erkenntnisse bezliglich
der Rangordnung zwischen nominaler und realer Rigiditéat in Maida u.a. (2005) fur
Italien sowie in Bauer u.a. (2004) fur Deutschland werden bel Dickens u.a. (2006,
2007) widerlegt.

Die Studien von Behr und Pdtter (2005) sowie von Holden und Wulfsberg (2006)
stellen weitere Landerstudien dar, in denen die Existenz von nach unten starren
Nominallohnen fur verschiedene Lander mit einer einheitlichen Methode untersucht
wird. Behr und Potter (2005) verwenden in ihrer Studie, in der sie die Abwéartsno-
minallohnstarrheit fir 10 EU-Lander mit dem European Community Household
Panel untersuchen, den parametrischen Hyperbolic-Notional-Ansatz und finden eine
signifikante Evidenz fir die Abwartsnominallohnrigidtét in allen untersuchten
Landern. Holden und Wulfsberg (2006) untersuchen die Abwéartsnominallohnstarr-
heit fir 19 OECD-L&nder auf der Sektorebene nichtparametrisch mit dem Empiri-
cal-Notional-Ansatz und liefern eine weitere Evidenz fur die Existenz von nach
unten starren Nominalléhnen in den untersuchten Landern bzw. Léndergruppen
(siehe Tabelle-1).

Eine Reihe von Studien zur Untersuchung von nach unten starren Nominall6hnen
beruht auf deskriptiven Analysen, wie z.B. die Studien von Shea (1997) fur die
USA, von Crawford und Harrison (1997) fur Kanada, von Borghijs (2001) fur
Belgien, von Smith (2000) und Nickell und Quintini (2003) fur Grofbritannien, von
Kawaguchi und Ohtake (2007) fur Japan sowie von Dessy (2004) fur 12 EU-Staa-
ten. Hervorzuheben sind hier die Arbeiten von Shea (1997) und Smith (2000), in
denen trotz der deskriptiven Struktur der Untersuchungen auch die Effekte von
Messfehlern analysiert werden. So fuhrt Shea (1997) seine Analysen mit den PSID-
Daten (1981-1987) fur die Gewerkschaftsmitglieder durch und vergleicht den

Anteil der Beobachtungen, fur die tarifvertraglich eine Nominallohnktrzung ver-
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einbart wurde mit dem Anteil der Beobachtungen, die eine Nominallohnkirzung
gemeldet haben. Uberraschend stellt der Autor fest, dass rund 94 Prozent der be-
richteten Nominallohnkirzungen Messfehler darstellen, so dass die Abwértsnomi-
nallohnstarrheit in dieser Stichprobe ohne Berlicksichtigung der Messfehler massiv
unterschatzt wirde. Smith (2000) konstatiert indessen in ihrer Analyse mit der
British Household Panel Survey (1991-1996), dass ein Grofdteil der beobachteten
Anhé&ufung bei null durch Rundungsfehler entsteht, so dass deren Nichtberiicksich-
tigung in diesem Fall die Uberschatzung der wahren Rigiditat zur Folge haben
wurde. Die Erkenntnisse dieser Studien stehen in Bezug auf die Effekte von Mess-
und Rundungsfehlern in einem weitgehenden Konsens mit den Erwartungen in der
Literatur und unterstreichen ein weiteres Mal die Bedeutung der Beriicksichtigung

von Mess- und Rundungsfehlern bei der Analyse von nach unten starren L 6hnen.



.5 DASMODELL

Das Modell orientiert sich am Earnings-Function-Ansatz, entwickelt bel Altonji und
Devereux (2000) und erweitert bei Knoppik (2001a) sowie Knoppik und Beissinger

(2003), deren Darstellung und Notation im Folgenden Gbernommen werden.

.5.1 MODELLIERUNG DER GEWUNSCHTEN UND DER TATSACHLICHEN
L OHNANDERUNGSVERTEILUNGEN

Ein Unternehmen wuirde in Abwesenheit der Abwaértsnominallohnstarrheit die

gewiinschte nominale Lohnénderung Aw,, = w;, —w;, ;, vornehmen, wobei w; (bzw.

W, ,) den logarithmierten Lohnsatz fir das Individuum i in der Periode t (bzw.

t—1) darstellt und * eine gewinschte kontrafaktische Grol3e anzeigt. Es wird an-

genommen, dass sich die gewlnschte Lohnénderung Aw;, als eine Funktion von

beobachteten Einflussfaktoren x

it?

einem Parametervektor £ und einem unbe-
obachteten aber unabhangig und identisch normalverteilten Fehlerterm ¢,, darstel-

len | &sst:
AVV: :Xitﬂ"'git, Sit"“N(O!O-f)- (|l)

Beim Vorliegen von Abwértsnominallohnrigiditét wird ein Unternehmen allerdings
nicht alle gewlinschten Nominallohnanderungen realisieren kdénnen. Liegt eine
Abwartsnominallohnrigiditét vor, so weicht die tatsachlich realisierte faktische
L ohnanderung von der gewtinschten kontrafaktischen Lohnanderung ab, falls letzte-
re negativ ausfallt und die Person von der Abwartsnominallohnrigiditdt betroffen
ist. Ob die Person von der Nominallohnrigiditét betroffen ist, kann aber nicht direkt
beobachtet werden. Dies kann jedoch durch eine Zufallsvariable D, beschrieben
werden, die den Wert eins mit der Wahrscheinlichkeit o annimmt, falls die Person

von der Abwartsnominallohnrigiditét betroffen ist und sonst null ist:

(D

Pr(D,
(D,

)=p
P —1-

0 (1.2)

p.

Fur die faktische Nominallohndnderung gilt somit:
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X B+e  fdls xf+e 20
Aw, =40 fals x,f+e&,<0 A D=1 (1.3)
xp+¢e, fals x,f+e&,<0 A D,=0.

Das so konstruierte Modell représentiert die proportionale Variante der Abwarts-
nominallohnrigiditét. Der Vortell dieser Variante gegeniber der konkurrierenden
absoluten und der Schwellenwertvariante liegt in der Méglichkeit der Modellierung
der funktionalen Form der Rigiditét, wodurch der Anteil p der Nominallohnkir-
zungen, der durch die Abwartsnominallohnrigiditat verhindert wird, direkt geschétzt
werden kann. Eine kleine Erweiterung des Modells im Rahmen dieser Untersu-

chung besteht darin, dass p hier as eine nichtlineare Funktion der Form
p=11+exp(a)) (1.4)

modelliert wird. Dadurch wird der Tatsache Rechnung getragen, dass p ein Wahr-

scheinlichkeitsmal? darstellt und nur Werteim Intervall [0; 1] annehmen kann.™

Formal stellt das Modell in Gleichung (1.3) ein unvollsténdig zensiertes Modell mit
einer Zensierungsgrenze bei null dar und wird wie folgt interpretiert'*: Die Wahr-
scheinlichkeit dafur, dass die tatséchlich realisierte Nominallohnénderung null
betragt, ist gleich der Wahrscheinlichkeit, dass die gewlnschte Lohnanderung
negativ und die Person von der Abwartsnominalohnrigiditét betroffen ist. Die
Wahrscheinlichkeit dafir, dass die gewtinschte Nominallohnktrzung auch tatséch-
lich realisiert wird, ist gleich der Wahrscheinlichkeit, dass die gewiinschte Nominal -
lohnanderung negativ und die Person nicht von der Abwartsnominallohnrigiditét
betroffen ist. Nimmt die gewtnschte Nominallohndnderung einen positiven Wert

an, so kann sieimmer realisiert werden.

¥ Bei den Schétzungen wird also zunéchst o geschétzt und dann mit der Delta-Methode der Rigidi-
tétsgrad /5 , dessen Standardfehler, der Teststatistikwert und das Konfidenzintervall ermittelt. Sie-
he zur Delta-Methode Davidson und MacKinnon (2004, S. 202 ff.).

¥ Das Modell ist insoweit unvollstandig zensiert, als es auch die Beriicksichtigung der Uberschrei-
tung dieser Zensierungsgrenze durch einige Beobachtungen ermdglicht.
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|.5.2 BERUCKSICHTIGUNG VON MESSFEHLERN

Das Vorliegen von Messfehlern in den Daten kann dazu fihren, dass die faktische
Lohnanderung nicht direkt beobachtet werden kann. Dies ist auch in der hier ver-
wendeten 1AB-Regionalstichprobe (1975-2001) der Fall. Die 1AB-Regionalstich-
probe enth&lt zum einen keine Angaben Uber die Arbeitsstunden und zum anderen
auch keine separaten Informationen Uber Lohnzuschldge bzw. Sonderzulagen, so
dass man nur die Entgeltdnderungen und nicht die faktischen Stundenlohn-
anderungen beobachten kann. Die beobachtete Entgeltdnderung Ay, kann also as
Summe von faktischer Lohnénderung Aw, und einer Zufallsvariable g, definiert

werden, wobei z, den vorliegenden Messfehler beinhalten soll:
AYj =AW + 1, - (1.5)

Ferner wird angenommen, dass dieser Messfehler mit dem Storterm der kontrafakti-

schen Lohnanderungsgleichung (&, ) nicht korreliert.

Das Modell mit der beobachteten Entgeltdnderungsverteilung hat dann folgende

Form:

Ay
X B+e+u,  fals X f+6,20
AY, =1 1, fals x,+&,<0 A D,=1 (1.6)
)Qtﬁ"'git +14 fals )gtﬂ+git<0 A Ditzo'

Beziiglich der Verteilung von x, werden im Folgenden drei alternative Annahmen
getroffen, die dann auch zu drel unterschiedlichen Varianten des in Gleichung (1.6)
dargestellten Modells fihren.

Im Rahmen der ersten Modellvariante wird angenommen, dass alle vorliegenden

Beobachtungen mit einem normalverteilten Messfehler y, behaftet sind:

(NME) 4, ~N(O, 05). (1.7)

Entsprechend wird das Modell als,,Normal Measurement Error Model“ (NME-Mo-
dell) bezeichnet.
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In der zweiten alternativen Spezifikation von g, wird angenommen, dass nur ein
bestimmter Teill (1-n) der Beobachtungen mit (normalverteilten) Messfehlern

behaftet ist, wahrend die restlichen Beobachtungen exakt gemessen werden kénnen:

(MME) 4, ~N(0, o2) mit Wahrscheinlichkeit 1-n

1.8
u, =0 mit Wahrscheinlichkeit n, wobei 0<n<1. (8)

Aufgrund der ,gemischten“ Messfehlerverteilungsstruktur wird dieses Modell as
»Mixed Measurement Error Model® (MME-Modell) bezeichnet.

Die dritte alternative Spezifikation von g, fihrt zu einer Erweiterung des MME-
Modells, in der ein kleiner Teil der Beobachtungen in Hohe von ¢ sehr schlecht
gemessen wird. Das so konstruierte Messfehlermodell wird ,, Contaminated Mixed

M easurement Error Model“ (CMME-Modell) genannt und wie folgend formuliert: ™

(CMME) i, ~N(O, aj) mit Wahrscheinlichkeit 1-n—c
i, ~N(O, Uf,c) mit Wahrscheinlichkeit ¢, wobei 0<c<1

(1.9)

und o >0,

u, =0 mit Wahrscheinlichkeit n, wobei 0< n<1.

Die Schatzungen der Messfehlermodel lvarianten erfolgen mit der Maximum-Likeli-
hood-Methode. Da die Schétzgleichungen zwei Zufallsvariablen enthalten, den
Storterm ¢, und den Messfehlerterm ., , haben die zu maximierenden Likelihood-
funktionen eine sehr komplexe Struktur. Eine detaillierte Darstellung der zu schét-
zenden Likelihoodfunktionen findet sich fir alle drei Modellvarianten in Anhang

I.A (Herleitungen).

5 Contaminated, weil durch die stark streuende Messfehlerkomponente die Datenqualitét wesent-
lich beeintrachtigt wird.



|.6 DATENSELEKTION

Die vorliegende Untersuchung basiert auf der 1AB-Regionalstichprobe (IABS-R).
Die IABS-R stellt eine zweiprozentige Zufallsstichprobe aller sozialversicherungs-
pflichtigen Beschéftigten in Deutschland dar und umfasst einen Untersuchungszeit-
raum von 1975 bis 2001. Die Grundlage fir die IABS-R liefert das 1973 eingefihr-
te Meldeverfahren zur Kranken-, Renten- und Arbeitslosenversicherung. Es ver-
langt von den Arbeitgebern die Meldung aller sozialversicherungspflichtig beschaf-
tigten Arbeitnehmer an die Sozialversicherungstrager. Seit dem 1. Januar 1991 wird
das Meldeverfahren auch in Ost-Deutschland angewandt. Die Grundgesamtheit der
IABS-R umfasst alle Arbeiter, Angestellten und Auszubildenden, soweit sie nicht
von der Sozialversicherungspflicht befreit sind, sowie seit dem 1. April 1999 die
geringflgig Beschéftigten. Nicht in der Beschéftigtenstatistik enthalten sind Selb-

standige, Beamte, ordentlich Studierende und mithelfende Familienangehérige.

Das Einkommen ist in der IABS-R als Bruttotagesentgelt auf ganze Betrége gerun-
det enthalten und umfasst alle zusétzlichen Sozialleistungen. Der grofdte Vortell der
IABS-R liegt in der Verlassichkeit ihrer Einkommensdaten, was vor allem aus
ihrem offiziellen Status resultiert. Dennoch weist der Datensatz einige Nachteile
auf, die im Rahmen der Datenselektion naher erlautert werden. Die IABS-R enthalt
aulRer den Angaben zum Vollzeit- bzw. Teilzeitbeschéftigungsstatus keine Informa-
tionen Uber die Arbeitsstunden. Deshalb lassen sich auch keine Stundenldhne be-
rechnen. Entsprechend kann die unbeobachtete Variation in den Arbeitsstunden zu
unplausiblen Anderungen im jahrlichen Einkommen fiihren, so dass die beobachtete
Entgelténderung nicht mehr der tatschlichen Lohndnderung entspricht. Da die
Variation in den Arbeitsstunden bel teilzeitbeschéftigten Arbeitnehmern hoher zu
sein scheint, beschranken sich meine Analysen auf die vollzeitbeschaftigten Perso-

nen.

Weiterhin werden nur sogenannte ,,job stayers® betrachtet. Das sind Arbeithehmer,
die beim gleichen Arbeitgeber fir mindestens zwei aufeinander folgende Perioden

(vom 1. Januar eines Jahres bis zum 31. Dezember des darauf folgenden Jahres)
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durchgehend beschéftigt waren. ,,Job movers’ — Personen, die ihren Arbeitgeber
wechseln —werden von der Untersuchung ausgenommen. Der Grund liegt vor allem
darin, dass die Ursache ihres Jobwechsels (freiwilliger oder unfreiwilliger Wechsel)
nicht aus den Daten abgelesen werden kann, wodurch die Interpretation ihres Ver-

haltens erschwert wird.

Das Einkommen ist in der IABS-R wegen der Beitragsbemessungsgrenze rechts-
zensiert. Wenn das (monatliche) Einkommen hoéher als dieser Grenzwert ist, wird
vom Institut fr Arbeitsmarkt- und Berufsforschung nur dieser Grenzwert gemel det,
so dass das tatséchliche Entgelt unbekannt bleibt. Fir Beschéftigte, deren Einkom-
men zensiert ist, kénnen somit die Entgeltanderungen nicht korrekt berechnet wer-
den. Deswegen werden die zensierten Meldungen aus dem Datensatz entfernt. Das
fuhrt aber zu betréchtlichen Anderungen in der Qualifikationsstruktur der Beschaf-
tigten. Da die hoch qualifizierten Arbeitnehmer dadurch nicht mehr stark bzw.
unterproportional reprasentiert sind, werden sie bel den Analysen nicht berticksich-
tigt. Die Untersuchung beschrankt sich folglich auf qualifizierte und unqualifizierte

Arbeitnehmer.'

Weiterhin konzentriere ich mich in meinen Untersuchungen auf den produzierenden
und dienstleistenden Sektor, so dass Beschéftigte aus den Bereichen Landwirt-
schaft, Bergbau, Energie, Offentlicher Sektor und private Organisationen ausge-
schlossen bleiben. Schliefdlich wird die Stichprobe auf mannliche Beschéftigte
zwischen 25 und 62 Jahren beschrénkt. Der Grund fur den Ausschluss der Personen
unter 25 Jahren liegt darin, dass viele Beobachtungen in diesem Altersbereich un-
plausibel hohe Wachstumsraten im jahrlichen Einkommen aufweisen. Dies |&sst
Ungenauigkeiten in der Kodierung der Variablen ,Stellung im Beruf* vermuten.
Moglicherweise wurden Auszubildende féalschlicherweise as Vollzeitbeschéftigte
klassifiziert. Nach der Ausbildung verdient dann eine betroffene Person mindestens

doppelt so viel wie vorher.

16 Als qualifizierte Arbeitnehmer werden Personen mit Volks-, Haupt- und Realschulabschluss und
einer Berufsaushildung bezeichnet. Als unqualifiziert gelten die Arbeitnehmer, die einen Volks-,
Haupt- und Realschulabschluss ohne Berufsaushildung besitzen.
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In der IABS-R konnen zuséizliche Sozialleistungen (wie z.B. Lohnzuschl&ge) nicht
vom reguléren Entgelt getrennt werden. Dies ist nicht unproblematisch, weil solche
einmaligen Zahlungen an Arbeitnehmer bis 1984 in der Beitragsbemessungsgrund-
lage fur Sozialversicherungsbeitrdge nicht berticksichtigt und deshalb von Arbeit-
gebern auch nicht systematisch gemeldet wurden. Bekanntlich fuhrte dies im Jahr
1984 zu einem Strukturbruch in den Einkommensdaten, der im Rahmen dieser

Analysen auch berticksichtigt wird.

Nach der durchgefiihrten Datenselektion stehen insgesamt 1.072.346 Beobachtun-
gen fur West-Deutschland (mit 561.867 Beobachtungen fur Arbeiter und 510.479
Beobachtungen fur Angestellte) und 151.549 Beobachtungen fur Ost-Deutschland
(mit 125.342 Beobachtungen fur Arbeiter und 26.207 Beobachtungen fir Angestell-

te) fur die weiteren Untersuchungen zur Verfigung.



|.7 EMPIRISCHE IMPLEMENTIERUNG UND EVIDENZ

Fur die Schdtzung desin Gleichung (1.6) dargestellten Modells miissen zunéchst die
erklérenden Variablen der gewiinschten Lohnénderung Aw; (z W, —vvf;fl) spezifi-
ziert werden. Ahnlich den Uberlegungen bei Knoppik und Beissinger (2003) wird
die Gleichung fur den gewtnschten logarithmierten Lohn (in Niveaus) folgend

formuliert:

W =, + ajt + a,EXP, +a,EXP +a ,EXP +5,Z, + 8,Z,EXP, +7A  +&,,  (1.10)

mit «;, a,>0und a,<0. Dabei gibt t den Zeittrend, EXP;; die potenzielle Erfah-
rung (berechnet durch Alter minus Ausbildungsjahre minus 6) und EXP; die qua-
drierte Erfahrung an, die der nichtlinearen (konkaven) funktionalen Beziehung
zwischen dem (logarithmierten) Lohnniveau und der Berufserfahrung Rechnung
tragt. Die Beriicksichtigung von EXP; (der potentiellen Erfahrung dritter Ordnung)
in der Gleichung erfolgt aus praktischen Uberlegungen. Sie ermdglicht die Model-
lierung des nichtlinearen Profils zwischen der Lohndnderung und der Berufserfah-
rung in der Lohnanderungsgleichung. Der Vektor Z; enthdlt die Dummies fir die
Variable ,, Stellung im Beruf*, den Dummy fur die Bildungskategorie 2 (Personen
mit Volks-, Haupt- und Realschulabschluss und mit Berufsausbhildung), Interakti-
onsterme zwischen dem Bildungsdummy und der Variablen ,Stellung im Beruf®,
den Nationalitétsdummy (dieser ist gleich eins, falls die Person auslandischer Nati-
onalitét ist), den Dummy fir die Berlicksichtigung des Strukturbruchs im Jahr 1984
sowie die Wirtschaftszweigdummies. Z,EXP;; stellt den Vektor mit den Interaktions-
termen zwischen den Variablen des Vektors Z; und der Berufserfahrung EXP;; dar.
Vektor A; enthélt die aggregierten Variablen: die aktuellen und verzogerten Werte
des logarithmierten Preisniveaus und der Arbeitslosenquote. Bei den Schétzungen

fur Ost-Deutschland werden an Stelle der aggregierten Variablen Jahresdummies
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verwendet, um den Einfluss des dort in den neunziger Jahren beobachteten Struk-

turwandels auf die Lohnbildung besser abfangen zu kénnen.*’

Ausgehend von Gleichung (1.10) fur den gewtnschten logarithmierten Lohn kann
nun die Gleichung fur die gewlnschte logarithmierte Lohnanderung formuliert

werden:

AW, = (a, +a, —ay +a, ) + (2a, — 3, )EXP, + 3a,EXP?

~ (1.11)
+0,Z,+yAA +Ag;, .

Die ausfuhrliche Herleitung der Gleichung (1.11) findet sich in Anhang I.A
(Herleitungen). Im Vektor der aggregierten Variablen AA, sind nun die Anderungs-
raten der aktuellen und verzégerten Werte der Inflationsrate sowie die aktuellen und
die verzogerten Anderungsraten der Arbeitslosenquote enthalten. Da das individuel -
le Nominallohnwachstum stark auf die erwartete Inflationsrate reagiert, stellen die
Inflationsrate und deren verzogerte Werte die wichtigen Determinanten der ge-
wunschten Lohnanderung dar. Die Schétzkoeffizienten (Inf, Infl, Inf2) treten hier in
allen Schétzvarianten wie erwartet mit positivem Vorzeichen auf. Die Berticksichti-
gung der Anderungsraten der Arbeitslosenquote (und deren verzogerte Werte) in
der Lohnénderungsgleichung basiert auf den Uberlegungen zur Lohnsetzungsfunk-
tion. Danach hat eine hohere Arbeitslosigkeit einen negativen Einfluss auf das
Lohnwachstum. Die geschétzten K oeffizienten fir die aktuellen und die verzgerten
Anderungsraten der Arbeitslosenquote (D1u, D2u, D3u) stimmen mit dieser Uber-
legung Uberein. Die Berilicksichtigung der Dummy-Variablen im Vektor Z; in der
Gleichung fir die logarithmierte Lohnanderung wird dabei, wie aus Glei-
chung (1.10) ersichtlich, durch die Interaktion dieser Dummy-Variablen mit der
Variable ,Berufserfahrung®, die einen jahrlichen Zuwachs um eins aufweist, erklart.

Eine weitere Auffélligkeit in der Log-Lohnénderungsgleichung ist der negative

|n den Schatzungen fiir Ost-Deutschland wird Gleichung (1.10) um einen zusétzlichen Vektor mit
den Interaktionstermen zwischen den Jahresdummies und der Berufserfahrung EXP;, erweitert.
Dies erméglicht dann auch die Beriicksichtigung von Jahresdummies in der Lohnénderungsglei-
chung.
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Koeffizient der Variable ,, Berufserfahrung®, der sich aus der konkaven funktionalen

Beziehung zwischen der Berufserfahrung und dem Log-Lohnniveau ergibt.

Die Tabellen 1-2 und 1-3 enthalten die resultierenden Ergebnisse fir West-Deutsch-
land. Die Schatzungen wurden fur Arbeiter und Angestellte getrennt durchgefihrt,
weil die Lohnbildung in diesen Beschéftigtengruppen unterschiedlich verlauft. Wie
aus den Tabellen ersichtlich, weisen ale drei Messfehlermodellvarianten (NME,
MME und CMME) hochsignifikante Schétzwerte fir den Rigiditétsgrad o auf.
Demnach variiert dieser zwischen 0,59 und 0,78 fur Arbeiter (Tabelle 1-2) sowie
zwischen 0,70 und 0,86 fur Angestellte (Tabelle 1-3). Das bedeutet, dass im beo-
bachteten Zeitraum mindestens 59 Prozent der gewtnschten Nominallohnkirzun-
gen bel Arbeitern und mindestens 70 Prozent bei den Angestellten aufgrund der
Abwartsnominallohnrigiditat nicht durchgefiihrt werden konnten. Da sich die ge-
schétzten Werte fur p in allen drei Messfehlermodellvarianten voneinander unter-
scheiden, ist die Frage zu klaren, welche dieser Messfehlermodelle die bessere
Spezifikation darstellt. Im NME-Modell wird angenommen, dass alle Beobachtun-
gen mit (normalverteilten) Messfehlern behaftet sind. Diese Annahme unterstellt,
dass die Wahrscheinlichkeit fir die beobachteten Entgelt-Nullrunden gleich null ist.
Dies widerspricht aber den beobachteten Anh&ufungen bel null in den empirischen
Entgeltanderungsverteilungen (siehe Abbildungen 1-2 und 1-3). Deshalb kann davon
ausgegangen werden, dass das Ausmald der Abwértsnominallohnstarrheit mit dem
NME-Modéll nicht unverzerrt geschétzt wird. Die beiden anderen Modellvarianten,
MME und CMME, scheinen die empirischen Daten besser zu beschreiben. In bei-
den Modellen werden die beobachteten Anhaufungen bei null durch entsprechende
Messfehlermodellierung berticksichtigt. Da das MME-Modell einen Spezialfall des
CMME-Modells darstellt, kann die Wahl zwischen diesen beiden Modellvarianten
mit dem Likelihood-Ratio-Test erfolgen. Die Ergebnisse dieses Tests zeigen, dass
die CMME-Modellvariante die vorliegenden Daten am besten beschreiben kann.
Folglich gilt das CMME-Modell als préferierte Spezifikation mit einem geschétzten
Rigiditatsgrad von 78 Prozent fur Arbeiter und 86 Prozent fir Angestellte.
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Aus den Tabellen -2 und I-3 ist zudem ersichtlich, dass nicht nur o zwischen den
Modellvarianten variiert, sondern auch die geschétzten Werte fir o, und o,. Im
NME-Modell ist die Standardabweichung des Storterms aus der gewinschten
Lohnanderungsgleichung &, grofler as die Standardabweichung des Messfehlers
&# . Fur die MME- und CMME-Modelle gilt genau das Gegenteil. Der Grund daf Ur
liegt in der Berticksichtigung der ,,gemischten” Verteilungsstruktur der Messfehler
in diesen Modellen. Im Rahmen des NME-Modells wird, wie oben beschrieben,
angenommen, dass ale Beobachtungen mit einem (normalverteilten) Messfehler
behaftet sind. Damit unterstellt das Modell, dass die beobachteten Entgeltande-
rungsverteilungen keine Anhdufungen bei null aufweisen. Die Existenz von Null-
Spikes in den empirischen Daten, die auf die gemischte Struktur von Messfehlern
hindeutet, fuhrt daher im Rahmen des NME-Modells zu einem kleineren Schéatzwert
far o, . Entsprechend ergibt sich ein hoherer Schéatzwert fur die Standardabwei-
chung o, weil diese nun die restliche Variation in den jahrlichen Entgeltande-
rungsverteilungen abfangen muss. In den beiden anderen Modellvarianten, MME
und CMME, stellen die Null-Entgeltdnderungen die genau gemessenen Beobach-
tungen dar. Das erméglicht die angemessenere Zerlegung der Gesamtvariation in
o. und o,. Beide Modelle weisen relativ hohe Schatzwerte fir o, und relativ

niedrigere fur o, auf.

Im Unterschied zum MME-Modell enthélt das CMME-Modell einen zusétzlichen
Parameter c, der den Anteil der sehr schlecht gemessenen Beobachtungen angibt.
Den Schatzungen zufolge betragt dieser Anteil bei Arbeitern rund 5,9 Prozent und
bel Angestellten 4,7 Prozent. Erwartungsgemal ist die Standardabweichung o
dieser , starken® Messfehler grofder als die Standardabweichung o, der Ublichen
Messfehler.

Die Untersuchungen fiir Ost-Deutschland basieren auf den gleichen Uberlegungen
wie fur West-Deutschland mit der einzigen Ausnahme, dass hier in der Schétzglei-
chung Jahresdummies (statt Inflation und Arbeitslosenquote) als zusétzliche erkl&
rende Faktoren fur das Lohnwachstum in Ost-Deutschland berticksichtigt werden.

Tabelle I-5 enthdlt die resultierenden Ergebnisse fir den Zeitraum von 1992 bis
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2001. Auch fir Ost-Deutschland ergeben sich hochsignifikante und sehr hohe Wer-
te fir das Ausmal? der Abwartsnominalohnrigiditét. o variiert hier zwischen 0,46
und 0,89 fur Arbeiter sowie zwischen 0,53 und 0,86 fur Angestellte. Um einen
besseren Vergleich der Ergebnisse zwischen Ost- und West-Deutschland zu ermog-
lichen, wurden zusétzliche Schéatzungen fir West-Deutschland mit @hnlicher Spezi-
fikation, d.h. mit Jahresdummies statt aggregierten Variablen, fir den gleichen
Zeitraum von 1992 bis 2001 durchgefiihrt (siehe Tabelle 1-4).*® Aus den Tabellen
I-4 und -5 ist ersichtlich, dass die Ergebnisse im Rahmen des MME-Modélls fir
West- und Ost-Deutschland in beiden Beschéftigtengruppen sehr dhnlich sind.
Orientiert man sich an der Referenzspezifikation, dem CMME-Modell, so l&sst sich
feststellen, dass der Rigiditatsgrad fir Arbeiter in Ost-Deutschland mit p=0,89 um
rund 13 Prozentpunkte hoher as der Rigiditatsgrad fur Arbeiter in West-
Deutschland ist. Die Situation fur Angestellte in West- und Ost-Deutschland scheint
sich wenig zu unterscheiden, wie p=0,86 fir den Osten und p=0,85 fir den Wes-

ten Deutschlands zeigen.

18 Fiir West-Deutschland stellt alerdings die Spezifikation mit aggregierten Variablen weiterhin die
préferierte Spezifikation dar, weil nur diese die Untersuchung realer Konsequenzen der Abwaérts-
nominallohnrigidtét in Abschnitt 1.8 ermdglicht.
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Dieser Abschnitt widmet sich der Uberprifung der makrookonomischen Erkenntnis
bei Akerlof u.a (1996), dass eine zu niedrige Inflation bel Existenz nach unten
starrer Nominalthne mit negativen Beschéftigungseffekten verbunden ist. Im
Rahmen dieser Uberpriifung werden zum einen die realwirtschaftlichen Konse-
guenzen der empirisch identifizierten Abwartsnominallohnstarrheit und zum ande-
ren die Abhangigkeit dieser realen Effekte von der Hohe der Inflationsrate analy-

siert. Die Untersuchungen erfolgen fiir West-Deutschland.™

Die folgenden Uberlegungen basieren auf Knoppik und Beissinger (2003), deren

Darstellung und Notation hier Gbernommen werden.

Zur Quantifizierung der realwirtschaftlichen Relevanz nach unten starrer Nominal-
I6hne wird neben dem Anteil der von der Abwartsnominallohnrigidtét betroffenen
Beobachtungen auch die Auswirkung der Abwértsnominallohnrigiditdt auf die
Reall6hne und auf die Arbeitdosigkeit untersucht. Moglich wird dies durch die im
Rahmen dieser Arbeit verwendete proportionale Variante des Earnings-Function-
Ansatzes, die eine direkte Schétzung des Rigiditétsgrades p zulasst. p gibt die
(bedingte) Wahrscheinlichkeit dafir an, dass trotz einer gewiinschten Nominallohn-
kirzung eine Nominallohnanderung von null, also eine Abwértsnominallohnstarr-
heit vorliegt. Die (unbedingte) Wahrscheinlichkeit r, dafir, dass ein Individuum i
in der Periode t von der Abwartsnominallohnrigiditét betroffen ist, kann dann wie

folgt formuliert werden:

r,=p Pr(Avv;<O)=/3®(—Xnﬁ/5g) ’ (1.12)

¥ Fir Ost-Deutschland war die Untersuchung der realen Effekte der Abwartsnominallohnrigiditat
nicht moglich, well in der fir Ost-Deutschland gewahlten Spezifikation fiir die gewiinschte Lohn-
anderungsgleichung keine aggregierten Variablen beriicksichtigt wurden, die die Analyse der rea-
len Effekte ermdglicht hétten. Stattdessen wurden in den Schétzgleichungen Jahresdummies ver-
wendet, weil diese den Einfluss des in den neunziger Jahren in Ost-Deutschland beobachteten
Strukturwandels auf die Lohnbildung besser abfangen.
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wobei @ (.) die kumulierte Verteilungsfunktion einer standardnormalverteilten

Variablen angibt.

Somit kann auch der aggregierte Anteil R aller von der Abwartsnominallohnrigiditét

betroffenen Beobachtungen geschétzt werden:
1 PN
R=—> ¥ r,x r(x.3.6..5). (1.13)

mit N as Anzahl der in der Stichprobe vorliegenden Beobachtungen. Tabelle 1-6
enthalt die resultierenden Schétzwerte von R fir alle drei Messfehlermodellvarian-
ten. Bel den MME- und CMME-Modéellen liegen die Werte zwischen 11,6 und 13,7
Prozent fur Arbeiter und zwischen 9,1 und 10,0 Prozent fir Angestellte. Dies be-
deutet, dass mindestens 11,6 Prozent der Arbeiter und 9,1 Prozent der Angestellten
im untersuchten Zeitraum von den erforderlichen Nominallohnkirzungen verschont
blieben. Im Rahmen des NME-Modells betragt dieser Anteil sogar 27,6 Prozent fir
Arbeiter und 20,5 Prozent fir Angestellte.

Um den Einfluss unterschiedlicher Gleichgewichtswerte der Inflationsraten auf den
Anteil der von der Abwartsnominallohnrigiditét betroffenen Beobachtungen R zu
untersuchen, werden die aktuellen und verzogerten Werte der Inflation, sowie die
aktuellen und verzogerten Anderungsraten der Arbeitslosenquote aus dem Vektor
der erklarenden Variablen X entfernt.® Der erwartete Anteil der betroffenen Beob-
achtungen R fur unterschiedliche Inflationsraten kann dann wie folgt berechnet

werden:

=%ZZ ro(x f+7.6,.5). (1.14)

t |

Die im Rahmen dieser Arbeit vorgenommene Homogenitatsrestriktion fur aktuelle

und verzogerte Werte der Inflationsrate in der Spezifikation der gewiinschten Lohn-

Das Ausschliefen der Anderungsraten der Arbeitslosenquote aus dem Vektor der erklarenden
Variablen wird dadurch erklért, dass bei einer sich im Gleichgewicht befindenden V olkswirtschaft
die Arbeitslosenquote konstant ist.
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anderungsgleichung macht es méglich, dass die gleichgewichtigen Inflationsraten in
Gleichung (1.14) mit dem Koeffizienten eins auftreten. Tabelle 1-6 zeigt die einzel-
nen Schatzwerte von R(z) fir unterschiedliche Inflationsraten. Aus der Tabelle ist
ersichtlich, dass der Anteil der von der Abwéartsnominallohnrigiditét betroffenen
Beschéftigten umso hoher ausfélt, je geringer die Inflationsrate ist. Bel Nullinflati-
on variiert dieser Anteil im Rahmen der MME- und CMME-Modelle zwischen 19,5
und 25,7 Prozent fur Arbeiter und zwischen 19,8 und 23,9 Prozent fir Angestellte.

Die Abwartsnominallohnrigiditdt hat auch einen Einfluss auf das erwartete indivi-
duelle Lohnwachstum, das durch die Differenzbildung zwischen der erwarteten
tatséchlichen Lohnanderung und der erwarteten gewilnschten Lohnénderung ermit-

telt wird. In der Literatur wird diese Grol3e as,, sweep up” bezeichnet:

U, = EAWit - EAW;
=(1- PEAW, + SEAW —EAW, = p[EAwi-Eaw; | (1.15)
5|6, o(x.B/5. )+ x Bolx. /5, )-x. 3]

A

Dabei sind EAw, =(1- p)EAW; + pEAW,  gemaR Gleichung (1.6) und EAW =x, /3.

Aw; gibt eine bei null zensierte GrofRe an.

Gleichung (1.15) besagt, dass die Differenz zwischen der erwarteten tatséchlichen
und der erwarteten gewtnschten Lohndnderung umso hoher ausféllt, je grof3er das

Ausmald der Abwartsnominallohnrigiditét p ist.
Der aggregierte , sweep up“ ergibt sich dann mit der Durchschnittsbildung Uber alle
individuellen ,, sweep ups*:

S =ﬁ22wn : (1.16)

Somit kann man auch den aggregierten ,sweep up“ in Abhangigkeit von unter-
schiedlichen gleichgewichtigen Inflationsraten berechnen. Die zugrunde liegenden

Uberlegungen entsprechen denen zur Berechnung von R(;z):
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SV (E)Z%ZZSU“ (Xit,é+7z,&g 5). (1.17)

Die Schétzergebnisse fir SU und SU (z) sind in Tabelle -7 dargestellt. Bel
Nullinflation variieren die Schétzwerte in den MME- und CMME-Modellvarianten
zwischen 0,57 und 0,67 Prozentpunkten fur Arbeiter und zwischen 0,46 und 0,51
Prozentpunkten fir Angestellte. Das heif, dass bei Nullinflation die erwartete
tatséchliche Lohnéanderung bei Arbeitern um mindestens 0,57 Prozentpunkte und
bei Angestellten um mindestens 0,46 Prozentpunkte hoher als die erwartete ge-

wunschte Lohnanderung ausfallen wiirde.

Die Abwartsnominalohnrigiditét erhdht nicht nur das individuelle erwartete Lohn-
wachstum, sondern fuhrt auch zu einem ,real wage wedge“ (Reallohnkeil) zwi-
schen den aggregierten Niveauwerten des erwarteten tatsachlichen und des erwarte-
ten gewtnschten Reallohns. Man kann durch plausible Erweiterungen zeigen, dass

der erwartete aggregierte Reallohnkeil mit dem ,, sweep up* Ubereinstimmit:

RVVW%E{ZZ(W“ —vvi’i)}
— E{ZZ(W“ W, - W, +vvi,t_1)}=SU-

(1.18)
Entsprechend kann der Schétzwert RWW () berechnet werden, der den Reallohn-

keil als eine Funktion der Inflationsrate darstellt.

Schliefdlich kénnen die Auswirkungen der Abwaértsnominalohnrigiditét auf die

NARU untersucht werden. Im  Standard-

gleichgewichtige Arbeitsosenquote u
Phillips-Kurven-Modell ist die langfristige Arbeitslosenquote gleich der inflations-
stabilen Arbeitslosenquote (NAIRU), da die realisierte Inflationsrate langfristig mit
der erwarteten Inflation Gbereinstimmt. Akerlof u.a. (1996) modifizieren das Stan-
dard-Phillips-Kurven-Modell, in dem sie den Reallohnkeil als wichtige Determinan-
te in der Standard-Phillips-Kurven-Gleichung berticksichtigen. In diesem erwelter-

ten Phillips-Kurven-Modell kénnen die Autoren zeigen, dass die gleichgewichtige
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Arbeitsosenquote NAIRU von der Héhe des Reallohnkeils und somit von der Hohe

der Inflationsrate abhangt.*

Die modifizierte Version der Phillips-Kurven-Gleichung hat demnach folgende

Form:
 =r +alu®—u, + RWV(z). (1.19)

Dabel bezeichnet = die erwartete Inflationsrate, u, die Arbeitslosenquote in der
Periodet, u'"® die niedrigstmogliche stabile (,lowest sustainable*) Arbeitslosenquo-
te und RWW () den Reallohnkeil, der die Effekte der Abwartsnominallohnstarr-
heit bei unterschiedlichen Inflationsraten reflektiert. Der Parameter a gibt die kurz-
fristige Reaktion der Inflationsrate auf die Abweichungen von der niedrigstmogli-

chen stabilen Arbeitslosenquote u'® an.

In der Langfristversion mit 7, =z kann die Phillips-Kurven-Gleichung in der
Form
NAIRU Is 1
u =u +£R\N\N(7z) (1.20)
geschrieben werden. Die inflationsstabile Arbeitslosenquote u™'™ hangt also von
der Hohe der Inflationsrate ab. Sie Ubersteigt die niedrigstmdgliche stabile Arbeits-
losenquote u'® immer dann, wenn der Reallohnkeil groRer als null ist. Beim Vorlie-

gen von Abwartsnominallohnrigiditét ist dies bei zu niedrigen Inflationsraten immer
der Fall.

Abschlief3end kann nun auch die durch die Abwértsnominallohnstarrheit verschul-

dete Zusatzarbeitslosigkeit als eine Funktion der Inflationsrate ermittelt werden:

u(z)=u™™ (z)-u"* = = RWW(x). (1.21)

% Die folgenden Uberlegungen basieren auf den Erweiterungen des Phillips-Kurven-Modells von
Akerlof u.a. (1996) bel Knoppik und Beissinger (2003).
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Die einzige dabei fehlende Information ist die Uber die Grol3e des Parameters a. Die
in der Literatur verwendeten Schétzwerte fr a variieren zwischen 0,2 und 0,6. Im
Rahmen dieser Untersuchung wird die Zusatzarbeitslosigkeit alternativ fur drei
verschiedene Werte von a (0,2; 0,4 und 0,6) geschétzt. Tabelle 1-8 prasentiert die
resultierenden Ergebnisse fir die NME-, MME- und CMME-Modelle? Aus der
Tabelle ist ersichtlich, dass die durch Abwartsnominallohnstarrheit hervorgerufene
Zusatzarbeitslosigkeit umso hoher ausfdlt, je geringer die Inflationsrate ist. Bel
Nullinflation und a=0,4 variiert die Zusatzarbeitslosigkeit fir beide Beschéftigten-
gruppen (Arbeiter und Angestellte) im Rahmen der MME- und CMME-Modelle
zwischen 1,14 und 1,67 Prozentpunkten.”® Fir a=0,2 sind die Effekte der Abwarts-
nominallohnrigiditét auf die Zusatzarbeitdosigkeit am grofdten, fir a=0,6 dagegen
am geringsten. Bel Nullinflation und a=0,2 variieren die Schéatzwerte in den MME-
und CMME-Modellen fur Arbeiter und Angestellte zwischen 2,29 und 3,35 Pro-
zentpunkten. Bel Nullinflation und a=0,6 liegen die geschétzten Werte zwischen
0,76 und 1,12 Prozentpunkten. Orientiert man sich an der préferierten Spezifikation,
dem CMME-Modell, so betragt bei Nullinflation und a=0,4 die durch die Abwaérts-
nominallohnrigiditdt verursachte Zusatzarbeitsosigkeit 1,67 Prozentpunkte bei
Arbeitern und 1,27 Prozentpunkte bel Angestellten. Bedenkt man die sehr hohen
Schétzwerte fur den Rigiditatsgrad, scheinen das relativ moderate Abweichungen
der NAIRU von der niedrigstmdglichen gleichgewichtigen Arbeitslosenquote zu
sein. Dennoch sind diese realen Effekte nach unten starrer Nominall6hne keinesfalls

vernachl&ssigbar.

In den Abbildungen I-6 und I-7 sind die stilisierten Phillips-Kurven fir Arbeiter und
Angestellte im Rahmen der MME- und CMME-Modelle dargestellt. Die Abbildun-
gen liefern eine grafische Veranschaulichung des adversen Effekts auf die Arbeits-
losigkeit, der bei Kombination von Abwartsnominallohnrigiditét und zu niedriger

I nflation auftritt.

2 Die Ergebnisse im Rahmen des NME-Modells werden hier zum Vergleich mit angegeben, wegen
der schwécheren Robustheit des Modells (siehe Abschnitt 1.7) allerdings nicht weiter interpretiert.

% Zum Vergleich: Die entsprechenden Schatzwerte bei Knoppik und Beissinger (2003) variieren
zwischen 0,74 und 1,02 Prozentpunkten.



1.9 ABWARTSNOMINALLOHNSTARRHEIT UND LUCAS-
KRITIK

Einer der Vorteile der hier verwendeten | AB-Regionalstichprobe (1975-2001) liegt
darin, dass sie sowohl Perioden mit hoher als auch mit sehr niedriger Inflation
enthalt. Dadurch bietet dieser Datensatz eine einzigartige Moglichkeit zur Uberpri-
fung einer Variante der Lucas-Kritik von Gordon (1996) und Mankiw (1996). Diese
Autoren weisen darauf hin, dass die Untersuchung der Abwartsnominallohnrigiditét
und deren realer Effekte in einer Welt mit hoher Inflation keine korrekten Schilisse
auf eine Welt mit niedriger Inflation zul&sst, weil die Nominallohnkirzungen in
Niedriginflationsphasen von den Arbeitnehmern nicht mehr als unfair empfunden
werden und die Abwértsnominallohnstarrheit deshalb zumindest zum Teil abneh-
men wiirde®* Die Kritik dieser Autoren stellt insofern eine Variante der Lucas-
Kritik dar, als auch hier im Sinne von Lucas (1976) davon ausgegangen wird, dass
bei Anderung der 6konomischen Umwelt die Struktur eines makrodkonometrischen
Modells nicht unveréndert bleibt, weil sich die optimalen Entscheidungsregeln der
Wirtschaftssubjekte systematisch an die Veranderungen der 6konomischen Umwelt
anpassen werden. So argumentiert z.B. Gordon (1996, S. 66): ,If the macroeco-
nomic environment were different, microeconomic behavior would be different.
Nominal wage reductions would no longer be seen as unusual if the average nomi-
nal wage was not growing. Workers would not see them as unfair, and firms would
not shy away from imposing them, knowing that the alternative wage for workers
who were tempted to quit was not growing.* Ahnlich positioniert sich auch die
Européische Zentralbank. In ihrem Uberblicksartikel tiber die Hintergrundstudien
zur geldpolitischen Strategie verweist die Europdische Zentralbank (2003, S. 15)

neben der unzureichenden empirischen Evidenz fur die Abwértsnominallohnstarr-

# Man beachte, dass sich die Kritik dieser Autoren auf die bedingte Wahrscheinlichkeit o bezieht,
die den Anteil der durch die Abwéartsnominallohnrigiditét verhinderten Nominallohnkiirzungen
angibt. Zu unterscheiden ist hiervon die (unbedingte) Wahrscheinlichkeit (r;;) bzw. deren aggre-
gierter Wert, der den Anteil der von der Abwartsnominallohrigiditat betroffenen Beobachtungen
darstellt. Dieser ist bei gleichem p umso grofer, je niedriger die Inflationsrate ausfallt (vgl. Ab-
schnitt 1.8).
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heit im Euroraum auch darauf, ,,dass solche Rigiditéten bei einer dauerhaften und
vollig glaubwirdigen Verschiebung hin zu einem niedrigen Inflationsumfeld ab-

nehmen und sogar verschwinden kénnten®.

Andere Okonomen vertreten die Meinung, dass die Abwartsnominallohnstarrheit
auch in Niedriginflationgahren ein Beharrungsvermdgen aufweist, weil sie nicht
nur isoliert durch Fairnessiiberlegungen, sondern auch durch institutionelle Gege-
benheiten auf dem Arbeitsmarkt erklért wird. So argumentiert z.B. Holden (2004,
S. 201 ff.): , The fact that many labour market participants find nominal wage cuts
unfair may also contribute to the continued existence of legal protection of nominal
wages. Such protection makes wage cuts rare even in a low-inflation environment,
thus preventing Gordons's (1996) argument that the fairness considerations will be

undermined by wage cuts being too common.*

Dank der vorteilhaften Struktur der Daten kann im Rahmen dieses Beitrags die
Abhangigkeit der Abwartsnominallohnstarrheit vom unterschiedlichen inflationéren
Umfeld direkt untersucht und somit der Einwand von Gordon (1996) und Mankiw
(1996) Uberpruft werden. Im Unterschied zu den vorliegenden Studien fur Deutsch-
land wird dabel der Fahigkeit des Earnings-Function-Ansatzes Rechnung getragen,
beide in der Literatur verwendeten Strategien zur Identifikation der Abwértsnomi-
nallohnstarrheit heranziehen zu konnen. Entsprechend werden die Schatzungen
nicht fir die einzelnen Jahre, sondern fur Zeitintervalle durchgefihrt, damit eine
gewisse Lagevariation in den Lohnanderungsverteilungen vorliegt. Fur diese Zeitin-
tervalle werden Dummies gebildet und diese als erklarende Variablen in der Spezi-
fikation fur den Rigiditatsgrad p, bertcksichtigt. Die Aufteilung des gesamten
Untersuchungszeitraums in einzelne Zeitintervalle erfolgt dabei unter Berticksichti-
gung der folgenden inhaltlichen Uberlegungen: Die erste Periode umfasst die Jahre
von 1976 bis 1983 und ist durch die zweite Olkrise gepragt. Diese Periode weist
eine durchschnittliche Inflationsrate von 4,4 Prozent auf (siehe Tabelle 1-10). In der
zweiten Periode, die den Zeitraum von 1984 bis 1988 einschlief¥, sind die Folgen
der zweiten Olkrise Gberwunden. Diese Periode stellt mit einer durchschnittlichen

Inflationsrate von 1,2 Prozent die Phase mit den niedrigsten Inflationsraten dar. Die
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dritte Periode mit dem Zeitraum von 1989 bis 1994 hat eine durchschnittliche Infla-
tionsrate von 3,2 Prozent und wird durch die Wiedervereinigung Deutschlands
charakterisiert. Periode vier umfasst die Jahre von 1995 bis 2001 und beschreibt die
Phase der Vorbereitung und Durchfiihrung der letzten Stufe zur Europdischen Wirt-
schafts- und Wahrungsunion. Die durchschnittliche Inflationsrate dieser Periode
betragt 1,5 Prozent.?

Tabelle I-9 prasentiert die Schatzergebnisse fur den Abwartsnominallohnrigiditéats-
grad in den einzelnen Perioden. Fir beide Beschéftigtengruppen (Arbeiter und
Angestellte) wird im Rahmen der MME- und CMME-Modelle eine signifikante
Abnahme des Abwartsnominallohnrigiditéatsgrades Uber die Zeit beobachtet. So
betragt der geschétzte Rigiditdtsgrad im Rahmen des MME-Modells in der ersten
Periode (0 7683) fur Arbeiter rund 93 Prozent, falt dann in der darauf folgenden
Periode auf 65 Prozent, auf weitere 60 Prozent in der dritten Zeitperiode und betragt
schliefdlich in der letzten Periode nur 50 Prozent. Fir Angestellte im Rahmen des
MME-Modells sowie fur beide Beschéftigtengruppen im Rahmen des CMME-
Modells wird der Abwértsnominallohnrigiditatsgrad in der ersten Periode sogar auf
100 Prozent geschétzt. Das bedeutet, dass in der Zeit von 1976 bis 1983 alle ge-
winschten Nominallohnkirzungen unterblieben, was fur diesen Zeitraum mit einer
durchschnittlichen Inflationsrate von 4,4 Prozent und einem Produktivitatswachs-
tum von durchschnittlich 2,3 Prozent auch Gberzeugend ist. Orientiert man sich an
der Referenzspezifikation, so lasst sich festhalten, dass der Abwartsnominallohnri-
giditatsgrad im Zeitverlauf bel Arbeitern um 41 Prozentpunkte und bel Angestellten

um 35 Prozentpunkte abgenommen hat.

Die im Rahmen dieser Arbeit gewonnenen Erkenntnisse kdnnen somit die hier
Uberprifte Variante der Lucas-Kritik stitzen. Das Ausmal3 der Abwartsnominal-

lohnstarrheit sinkt in Phasen mit niedriger Inflation. Allerdings ist die abnehmende

% |m Rahmen dieses Beitrags wurden auch die anderen Aufteilungsmoglichkeiten des gesamten
Beobachtungszeitraums (z.B. die Aufteilung in gleichlange Zeitintervalle) untersucht. Unter Be-
riicksichtigung der inhaltlichen Uberlegungen sowie der moglichst homogenen Inflationsstruktur
der einzelnen Jahre innerhalb eines Intervalls erscheint die gewahlte Aufteilung a's sinnvoll.
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Tendenz vom Abwartsnominalohnrigiditétsgrad Uber den gesamten Untersu-
chungszeitraum mit dem Verlauf der durchschnittlichen Inflationsraten der einzel-
nen Perioden nicht monoton. In der dritten Periode ist die mittlere Inflationsrate
hoher as in der zweiten Periode, der Rigiditatsgrad sinkt aber weiterhin. Mogli-
cherweise spielen in der dritten Periode die Niedriginflationserfahrungen der Wirt-
schaftssubjekte aus den Vorperioden eine Rolle. Der Riickgang der Abwartsnomi-
nallohnstarrheit im Zeitverlauf kann zum Teil aber auch auf andere, hier nicht be-
rucksichtigte Faktoren zurtickgefuhrt werden, wie z.B. die sinkende Verhandlungs-

macht der Arbeitnehmer im beobachteten Zeitraum.

Das Argument von Holden (2004), dass die Abwartsnominallohnstarrheit auch in
Niedriginflationgahren aufgrund der institutionellen Einflussfaktoren weiterhin ein
Beharrungsvermogen aufweisen wirde, lasst sich also durch diese Untersuchung

zumindest zum Teil entkraften.



.10 ZUSAMMENFASSUNG

In diesem Beitrag wurden sowohl das Ausmald als auch die reawirtschaftlichen
Konsequenzen der Abwaértsnominallohnstarrheit in Deutschland auf Grundlage der
| AB-Regionalstichprobe (1975-2001) untersucht. Auf3erdem wurde im Beitrag,
anders als in der fur Deutschland vorliegenden Literatur, einer Variante der Lucas-
Kritik Rechnung getragen und die Abhangigkeit der Abwartsnominallohnstarrheit

vom inflationdren Umfeld analysiert.

Die Schatzung der Abwartsnominallohnrigiditét erfolgte mithilfe der proportionalen
Variante des Earnings-Function-Ansatzes, zum einen durch die Modellierung der
Determinanten der Lohnanderungsgleichung und zum anderen durch die explizite
Berticksichtigung der moglichen Messfehler in den Daten. Die Maximum-Likeli-
hood-Schéatzungen wurden mit drei alternativen Messfehlermodel lvarianten separat
far Arbeiter und Angestellte sowie fir West- und Ost-Deutschland durchgefihrt.
Die Ergebnisse der Untersuchungen zeigen, dass das Ausmal3 der Abwartsnominal-
lohnstarrheit in Deutschland erheblich ist. Gemél3 der hier préferierten CMME-
Modellvariante konnten im untersuchten Zeitraum in West-Deutschland bei Arbei-
tern 78 Prozent und bei Angestellten 86 Prozent der gewiinschten Nominallohnkr-
zungen aufgrund der Abwartsnominallohnstarrheit nicht durchgefihrt werden. In
Ost-Deutschland betrug der Anteil der verhinderten Nominallohnkirzungen bei

Arbeitern rund 89 Prozent und bei Angestellten 86 Prozent.

Fir die Analyse realer Konsequenzen der vorliegenden Abwartsnominallohnrigidi-
tét wurden fur unterschiedliche Inflationspolitiken der Anteil der von der Abwarts-
nominalohnrigiditét betroffenen Beobachtungen, die Zunahme des individuell
erwarteten Lohnwachstums sowie der Reallohnkeil zwischen dem erwarteten tat-
séchlichen und dem erwarteten gewlinschten Reallohn berechnet. Im Rahmen der
praferierten Spezifikation werden bei den beobachteten Inflationsraten fast 14 Pro-
zent aler Arbeiter und 10 Prozent aller Angestellten von den erforderlichen Nomi-
nallohnkirzungen verschont. Das individuell erwartete Lohnwachstum liegt bei

Angestellten um 0,2 Prozentpunkte und bei Arbeitern um 0,3 Prozentpunkte hoher
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als das erwartete gewiinschte L ohnwachstum. Weiterhin zeigen die Ergebnisse, dass
diese reden Effekte der Abwértsnomindlohnrigiditét umso héher ausfallen, je
geringer die Inflationsrate ist. FUr Inflationsraten unter 2 Prozent konnen diese

Effekte nicht mehr vernachlassigt werden.

Ferner wurden Auswirkungen der empirisch vorliegenden Abwértsnominallohnrigi-
ditdét auf die gleichgewichtige Arbeitsdosenquote NAIRU bel unterschiedlichen
Inflationspolitiken untersucht. Dafir wurde die langfristige Phillips-Kurve von
Akerlof u.a. (1996) mit geschétzten Werten fur den Reallohnkeil kombiniert. Die
Effekte der Abwartsnominallohnrigiditdt auf die langfristige Arbeitslosenquote
variieren dabei sehr stark in Abhangigkeit von der Groflle des Parameters a der
Phillips-Kurven-Gleichung. Im Rahmen dieser Untersuchung wurden drel alternati-
ve, in der Literatur oft verwendete Werte fir diesen Parameter berticksichtigt. Bei
Nullinflation und a=0,4 betragt die durch Abwartsnominallohnrigiditéat verursachte
Zusatzarbeitslosigkeit 1,7 Prozentpunkte bei Arbeitern und 1,3 Prozentpunkte bel
Angestellten. Wenn man die hohen Schéatzwerte des Abwartsnominallohnrigiditéts-
grades bedenkt, scheinen das relativ moderate Abweichungen der NAIRU von der
niedrigstméglichen gleichgewichtigen Arbeitslosenquote zu sein. Dennoch sind

diese reden Effekte nach unten starrer Nominall6hne keinesfalls vernachl&ssigbar.

Bei der Uberpriifung der Lucas-Kritik von Gordon (1996) und Mankiw (1996)
wurde fur beide Beschéftigtengruppen (Arbeiter und Angestellte) eine signifikante
Abnahme des Abwartsnominallohnrigiditétsgrades in Phasen mit niedriger Inflation
festgestellt. Die Ergebnisse der vorliegenden Untersuchung stiitzen somit die Kritik

dieser Autoren.



|. A HERLEITUNGEN

|.A.1 LIKELIHOODFUNKTIONEN IN VERSCHIEDENEN MODELLEN

Normal Measurement Error Model (NME-Modell)

Im Rahmen des NME-Modells wird unterstellt, dass alle Beobachtungen mit einem
normalverteilten Messfehler 4, behaftet sind. Die Likelihoodfunktion fur eine
einzelne Beobachtung ergibt sich folglich als Kombination aus drei Rigiditatsregi-

men und einem Messfehlerregime:

L(Q' Xit |Ayit ) =

1 ¢[ Ay, — Xnﬂ}[l_ CD[— X, fS— Ay _zxitﬂJJ
\/O'f+0'fl \/O'f+0'§ So,

s 2o 2 ofo- e sl (-22)
So

o u u

1 ¢{Ayn - Xnﬂ} CD{(O— Xitﬂ)S_Ayit_zxnﬂJ . (]_— p) ,

+
2 2 2 2
\/0'8 +o, \/o"g +o, So,

mit s=./02+0? /0,0, Dabei geben ¢()) und () die Dichtefunktion und die
kumulierte  Dichtefunktion einer standardnormalverteilten Variablen an.
Q:(,Bl,...,ﬂj ol,00, p) stellt den zu schétzenden Parametervektor und 0< p <1
den Antell der durch die Abwartsnominallohnrigiditét verhinderten Nominallohn-
kirzungen dar. Die drei Zeilen der Gleichung (1.22) reprasentieren drel Rigiditéts-
regime. Die erste Zeile der Gleichung beschreibt die kontrafaktischen Nominal-
lohnénderungen, fur die die Abwéartsnominalohnrigiditét irrelevant ist (Rigiditéts-
regime 1). Die zweite Zeile umfasst die von der Abwartsnominallohnrigiditét be-
troffenen Beobachtungen (Rigiditétsregime 2). Die dritte Zeile der Gleichung bein-
haltet die realisierten kontrafaktischen Nominallohnkirzungen (Rigiditatsregime 3).

Mixed Measurement Error Model (MME-Modell)

Anders as beim NME-Modell wird beim MME-Modell davon ausgegangen, dass
nur ein bestimmter Tell (1-n) der Beobachtungen mit Messfehlern behaftet ist,
wahrend die restlichen Beobachtungen exakt gemessen werden konnen. Fur die

Verteilung von g, wird entsprechend angenommen, dass yit~N(O,aj) mit der
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Wahrscheinlichkeit (1-n) und z, =0 mit der Wahrscheinlichkeit n ist. Fir eine
einzelne Beobachtung ergibt sich dann die Likelihoodfunktion im Rahmen des

MME-Modells als Kombination aus drei Rigiditdts- und zwei Messfehlerregimen:

L(Q, Xit |Ayit):
l Ayll Ilﬂ )<ﬂﬂ
n)- : [— [—xltﬂs—D
\/0' +G {\/0' +0? ] 50;,
+n.¢£Ay.t .tﬂJ
it it_Xitﬂ
( J (0 ST J'p (1.23)

+nq{ 2},

—¢ el J o X, f)s— ‘;f‘ﬂ }(1—/3)

eerd b
+n. q{Ay“ag J(l p).

CTL‘

Dabei geben ¢(.) und @(.) die Dichtefunktion und die kumulierte Dichtefunktion
einer standardnormalverteilten Variablen, 0< p <1 den Anteil der durch die Ab-
wartsnominallohnrigiditdt verhinderten Nominallohnkiirzungen und 0<n<1 den
Anteil der exakt gemessenen Beobachtungen an. Q:(,Bl,..., j,af,aj,p,n) stellt
den Vektor mit den zu schatzenden Parametern dar. Fur s gilt s= m /aga#

Die sechs Zeilen der Gleichung reprasentieren drei Rigiditats- und zwei Messfehler-
regime. Anders als beim NME-Modell wird hier innerhalb eines jeden Rigiditéatsre-
gimes zwischen zwel Messfehlerregimen unterschieden: Dem Regime mit messfeh-
lerbehafteten Beobachtungen, das mit der Wahrscheinlichkeit (1-n) auftritt, und
dem Regime mit exakt gemessenen Beobachtungen. Dieses Messfehlerregime tritt

mit der Wahrscheinlichkeit n auf.

Contaminated Mixed Measurement Error Model (CMME-Modell)

Das CMME-Modell stellt eine Erweiterung des MME-Modells dar. Diese Erweite-
rung beschreibt die Situation, in der ein kleiner Tell ¢ der Beobachtungen sehr
schlecht gemessen wird. In Bezug auf die Verteilung von g, wird im Rahmen des

CMME-Modells angenommen, dass entweder , ~ N(O, ai) mit der Wahrschein-
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lichkeit (1-n-c) oder s, ~N(0,62 ) mit der Wahrscheinlichkeit ¢ oder 4, =0 mit
der Wahrscheinlichkeit n gilt. Die Likelihoodfunktion fir eine einzelne Beobach-
tung ergibt sich folglich im Rahmen des CMME-Modéells als eine Kombination aus
drei Rigiditdts- und nun drei Messfehlerregimen:

L(Q1 Xi¢ |Ayit ) =

1 n— C Ayn XS 1— (D{— XnﬂS— Ay _Z)(itﬂ]
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mit ¢(.) und @(.) als der Dichtefunktion und der kumulierten Dichtefunktion einer

standardnormalverteilten Variablen. 0< p <1 gibt den Antell der durch die Ab-
wartsnominallohnrigiditét verhinderten Nominallohnkirzungen, 0<n<1 den Anteil
der exakt gemessenen und 0<c<1 den Anteil der sehr schlecht gemessenen Be-
obachtungen an. Qz(ﬂl,...,ﬂj ,02,00,00 p,n,c) stellt den zu schitzenden Para-
metervektor dar. Ferner gilt Szm/qp'# und sc= m/agam. Die
neun Zeilen der Gleichung représentieren drei Rigiditats- und drei Messfehlerre-
gime. Anders as beim MME-Modell wird hier innerhalb eines jeden Rigiditétsre-
gimes zwischen drel Messfehlerregimen unterschieden. Die exakt gemessenen

Beobachtungen treten mit der Wahrscheinlichkeit n auf. Die ,,normal“ schlecht



TEIL |. HERLEITUNGEN 57

gemessenen Beobachtungen haben die Auftrittswahrscheinlichkeit (1-n-c). Die
Beobachtungen, die stark messfehlerbehaftet sind, treten mit der Wahrscheinlichkeit
c auf. Die detaillierte Herleitung der einzelnen Likelihoodfunktionen findet sich bei
Knoppik (2001a).

|.A.2 KONTRAFAKTISCHE LOHNANDERUNG

Der gewtinschte logarithmierte Lohn (in Niveaus) fur das Individuum i in der Peri-
odet stellt den logarithmierten Lohn dar, den die Unternehmen in Abwesenheit von

nach unten starren Lohnen gern realisieren wirden. Er wird wie folgt formuliert:

W, =, + ot + @, EXP, +a,EXPZ +a,EXP’ +6,Z, + 5,Z EXP, +7A  +&,.  (1.25)

Eine ausfuhrliche Erléauterung der einzelnen Determinanten der gewiinschten Log-
Lohngleichung erfolgt in Abschnitt I.7. Die gewinschte logarithmierte Lohnande-

rung fur das Individuum i in der Periode t kann dann wie folgt hergel eitet werden:

AW, = ay (t — (t ~1)) + a, (EXP, — (EXP, ~ D)ar,(EXP? — (EXP, ~1)?)
+ o, (EXPI— (EXP, — 1)+ 5,2, +7AA  +AZ,
= (&, + @, }+ a5 (EXP? — (EXP? — 2EXP, +1))
+a,([EXP?— (EXP, — 17 (EXP, —1)}+ 5,2, +7AA  +AZ,
= (ot + @, W @5 (2EXP,~ 1)+, (EXP? - (EXP? — 2EXP, +1)(EXP, —1))
+0,Z, +yAA  + Ag,
= (o, + @, — @3 }+ 20, EXP, +a, (EXP? — (EXP? - 3EXP? + 3EXP? — 1))
+0,Z, +yAA  +Ag,
= (o, + @, —ay +a,)+ (20, — 300, JEXP, +3a,EXP2 +6,Z, +yAA + AZ,,.

(1.26)

Wie aus der Herleitung ersichtlich ist, wird in der Lohnanderungsgleichung die
Berticksichtigung des nichtlinearen Lohnanderungs-Berufserfahrungs-Profils durch
die Aufnahme der potentiellen Erfahrung dritter Ordnung in der Gleichung fir das
logarithmierte Lohnniveau ermdglicht. Anders als in der Log-Lohnniveaugleichung
ist der Koeffizient der potentiellen Erfahrung in der Log-Lohnénderungsgleichung
wegen «, <0 negativ und der Koeffizient der potentiellen Erfahrung zweiter Ord-

nung positiv.



|.B ABBILDUNGEN

ABBILDUNG |-1: IDENTIFIKATION NACH UNTEN STARRER LOHNE IN DEN EMPIRISCHEN ANALYSE-
VERFAHREN

Empirische Anayseverfahren

\ 4 \ 4
I dentifikationsstrategie | | dentifikationsstrategie |1

Funktionale Form Gemeinsame Variation der Lage
und Form

A 4

Earnings-Function-Ansatz
Altonji und Devereux (2000)

Symmetry-Ansatz Skewness-L ocation-
Card und Hyslop (1997) Ansatz
McLaughlin (1994)

A

A 4

Normal-Notional-Ansatz
Borghijs (2001)

A 4

Histogram-L ocation-

Ansatz <
Hyperbolic-Notional - Kahn (1997)
> Ansatz
Behr und Potter (2005)

Kernel-L ocation-Ansatz
Knoppik (2007a)

A

Weibull-Notional-Ansatz
Dickens u.a. (2006)

A 4

Alt. Symmetry-Ansatz
Dickens u.a. (2007)
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ABBILDUNG |-2: JAHRLICHE ENTGELTANDERUNGSVERTEILUNGEN FUR ANGESTELLTE IN WEST-

Anteil

1976

1982

1988

1994

2000

-2 -1 0

|k

A

a1

DEUTSCHLAND

1977

e

1983

e

1989

A

1995

2001

1978

A

1984

1990

1996

-2 -1 0

.

12

1979

ok

1985

ik

1991

1997

-2 -1 0 1 2

Log-Entgeltanderungen

1980

ks

1986

i

1992

1998

-2 -1 0 1 2

1981

A

1987

i

1993

1999

-2 -1 0 1 2

ABBILDUNG |-3: JAHRLICHE ENTGELTANDERUNGSVERTEILUNGEN FUR ARBEITER IN WEST-

Anteil

1976

i

1982

1988

1994

2000

-2 -1 0

1

DEUTSCHLAND

1977
1983

1989

1995

2001

2 -2 -1 0 1 2

1978

.

1984

1990

1996

-2 -1 0

a2

1979

-

1991

1997

-2 -1 0 1 2

Log-Entgeltdnderungen

1980

—till

1986

1992

1998

-2 -1 0 1 2

1981

Mm@
1987

1993

1999

-2 -1 0 1 2
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ABBILDUNG |-4: JAHRLICHE ENTGELTANDERUNGSVERTEILUNGEN FUR ANGESTELLTE IN OST-

Anteil

DEUTSCHLAND
1993 1994 1995
1996 1997 1998
1999 2000 2001
|
-2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2

Log-Entgeltdanderungen

ABBILDUNG |-5; JAHRLICHE ENTGELTANDERUNGSVERTEILUNGEN FUR ARBEITER IN OST-

Anteil

DEUTSCHLAND
1993 1994 1995
1996 1997 1998
1999 2000 2001
2 -1 0 1 2 22 -1 0 1 .2 22 -1 0 1 2

Log-Entgeltanderungen



TEIL |. ABBILDUNGEN 61

ABBILDUNG |-6: STILISIERTE PHILLIPS-KURVEN FUR ARBEITER IN WEST-DEUTSCHLAND

Stilisierte Phillips-Kurve im CMME
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ABBILDUNG |-7: STILISIERTE PHILLIPS-KURVEN FUR ANGESTELLTE IN WEST-DEUTSCHLAND

Inflation
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|.C TABELLEN

TABELLE |-1: AUSGEWAHLTE MIKRODATENSTUDIEN ZU NACH UNTEN STARREN LOHNEN UND |HRE ERGEBNI SSE

Land Studie Daten® Ansatz® Messfeh- Wichtige Ergebnisse
lerkontrolle
USA McLaughlin PSID SLA Ja Deutliche Flexibilitét bei der Lohnbildung der ,job stayers‘, von denen 17 % die
(1994) (1976-86) Nominallohnkiirzungen erfahren. Die Schiefe der Lohnénderungsverteilung ist unab-
hangig von der Hohe der Inflationsrate.
Messfehler haben einen vernachldssigbaren Effekt auf die Ergebnisse.
USA Lebow u.a. PSID SLA Nein Signifikante Evidenz fir die nach unten starren Nominallhne fiir die Gruppe der
(1995) (1968-88) »hourly wage stayers*, nicht aber fUr die Gruppe aler , stayers. Sehr geringe Wohl-
fahrtseffekte der Abwartsnominallohnrigiditét.
USA | Card und Hyslop CPS SyA Ja, in der Signifikante Evidenz fir die nach unten starren Nominalléhne. Der Anteil der von der
(1997) (1979-93), Simulation | Abwéartsnominallohnstarrheit betroffenen Beobachtungen betrug Ende der 70er Jahre
PSID (1976-79 6 bis 7 %, Mitte der 80er Jahre bis zu 14 %. Geringe makrodkonomische Effekte der
und 1985-88) Abwartsnominallohnstarrheit. Messfehler filhren zur Unterschétzung der wahren
Rigiditat.
USA Kahn (1997) PSID HLA Nein Signifikante, starke Evidenz fur Abwartsnominallohnstarrheit bel Arbeitern: 44 % der
(1970-88) gewiinschten Nominallohnkirzungen konnten in dieser Beschéftigtengruppe nicht
durchgefiihrt werden. Der Anteil der von der Abwartsnominallohnstarrheit betroffenen
Arbeiter betragt 9 %. Schwache Evidenz fir die Gruppe der Angestellten.
USA Shea (1997) PSID Deskriptiv Ja Hinweise auf die Unterschétzung der wahren Abwértsnominallohnrigiditét in Card
(1981-87) und Hyslop (1997). Die meisten berichteten Nominallohnkiirzungen in der PSID
sollen Messfehler darstellen. Diese Erkenntnis beruht auf dem Vergleich der berichte-
ten Nominallohnanderungen der Gewerkschaftsmitglieder mit den offiziellen, tarifver-
traglich vereinbarten Nominallohnénderungen.
USA McLaughlin PSID SLA Ja Vernachléssigbare (negative) Korrelation zwischen der Inflationsrate und den Schie-
(1999) (1971-92) femalien der Verteilung. Deshab keine nennenswerte Evidenz fir die nach unten

starren Lohne bei , stayers®. Fur Gewerkschaftsmitglieder wird eine geringe Evidenz
gefunden. Messfehler haben einen vernachl&ssigbaren Effekt auf die Ergebnisse.




Land Studie Daten® Ansatz® Messfeh- Wichtige Ergebnisse
lerkontrolle
USA Altonji und PSID (1971-92), | EFA, Ja, Starke signifikante Evidenz fir Abwartsnominallohnstarrheit in beiden Stichproben.
Devereux (2000) | Gehaltsabrech- | Schwellen- | MME Die Autoren kommen zum Schluss, dass ein Grof3teil der beobachteten Nominallohn-
nungsdaten eines | wertvariante kirzungen in der PSID auf Messfehler zurtickzufiihren ist. Unschltissige Ergebnisse
Unternehmens bei den realen Effekten.
USA Christofides und PSID SLA Nein Signifikante Evidenz fir die Abwértsnominallohnstarrheit in der Gruppe der Arbeiter,
Stengos (2001) (1976-87) nicht aber in der Gruppe der Angestellten.
USA Lebow u.a. ECI SLA Nein Starke Evidenz fir die Abwértsnominallohnstarrheit in beiden Ansétzen. Im Rahmen
(2003) (1981-99) HLA des HLA betrégt der Rigiditétsgrad der Grundl6hne und -gehélter 47 %. Gesamtent-
gelte (total compensation) sind flexibler. Der Rigiditatsgrad betragt hier 17 %.
USA | Gottschalk (2005) SIPP Neue Me- Ja Die Abwértsnominallohnstarrheit ist nach der Messfehlerkorrektur signifikant héher.
(1986-93) thode zur 25 % der mannlichen Stundenlohnbezieher hatten konstante Stundenl 6hne gemel det.
Messfehler- Nach der Messfehlerkorrektur betragt dieser Anteil rund 54 %. Ahnliche Effekte fur
korrektur weibliche Beschéftigte.
D Beissinger und IABS SLA Nein Klare Evidenz fir die nach unten starren Nominall6hne im Rahmen des SLA. Signifi-
Knoppik (2001) (1975-95) HLA kante Evidenz auch in den Schatzungen mit HLA. Der Abwértsnominallohnrigiditéts-
grad liegt hier fir Arbeiter bei Uber 20 %, fir Angestellte bei tiber 30 %. Hinweise auf
eine asymmetrische kontrafaktische Verteilung, deshalb auch keine Anwendung des
SyA.
D Knoppik und GSOEP HLA. Nein Signifikante Evidenz fir die Abwartsnominallohnrigiditat. Der Abwartsnominallohn-
Dittmar (2002) (1984-2000) rigiditatsgrad betragt 29 % bel Arbeitern und 35 % bei Angestellten.
D Knoppik und IABS EFA, Ja, Starke Evidenz fur Abwartsnominallohnrigiditét in allen drei Messfehlermodellvarian-
Beissinger (2003) (1975-95) proportiona- | NME, ten. Im Rahmen des CMME betragt der Rigiditatsgrad bei Arbeitern 68 % und bei
leVariante | MME, Angestellten 91 %. Signifikante Evidenz fir die realen Effekte der Abwértsnominal-
CMME lohnrigiditét bei Inflationsraten kleiner 3 %.
D Pfeiffer (2003) IABS EFA, Ja, Starke Evidenz fur Tariflohnstarrheit. Der Tariflohnrigiditétsgrad betrégt 70 %.
(1975-95) Schwellen- | NME Moderate Evidenz fur Abwértsnominallohnstarrheit. Lohnstarrheiten haben auf der

individuellen Ebene keine negativen Beschéftigungseffekte, so dass die Arbeitnehmer
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wertvariante mit dem hoheren individuellen ,,wage sweep up” kein hdheres Arbeitslosigkeitsrisiko
aufweisen.
D Bauer u.a. (2004) IABS-R EFA, Ja, Der Abwértsnominallohnrigiditatsgrad betrégt im Durchschnitt Gber alle Jahre 17 %,
(1975-97) proportiona- | Variante der Abwaértsreallohnrigiditétsgrad liegt bei 50 %. Keine signifikante Evidenz fir die
leVariante | desMME | realen Effekte der Abwértsnominallohnstarrheit. Die Abwaértsreallohnstarrheit weist
langfristig einen signifikanten Einfluss auf die Arbeitsosigkeit auf.
D Cornelif3en und GSOEP EFA, Ja, Im restringierten Modell (Modell mit bekannten Messfehl erregimeanteilen) betréagt
Hdibler (2006) (1984-2004) proportiona- | festringier- | der Abwértsnominallohnrigiditétsgrad 2 %, der Tariflohnrigiditétsgrad 45 %.
leVariante | t&SMME, | Im NME betragt der Abwértsnominallohnrigiditatsgrad 28 %, der Tariflohnrigiditéts-
NME grad 32 %. Keine Evidenz fur die realen Effekte von Abwaértslohnstarrheiten auf der
individuellen Ebene. Arbeitnehmer mit einem hoheren ,,wage sweep up* haben sogar
ein geringeres Entlassungsrisiko als die Arbeitnehmer mit einem geringeren ,,wage
sweep up”“.
CH Fehr und Goette | SLFS(1991-98), | EFA, Ja, Starke Evidenz fir Abwartsnominallohnrigiditét in allen drei Datenquellen. Der
(2005) SIF (1991-98), | schwellen- | MME Abwartsnominallohnrigiditétsgrad liegt in den Daten des SLFS und SIF bei tiber 50
Individuelle wertvariante %, in den Unternehmensdaten bei fast 100 %. Die Abwértsnominallohnrigiditat nimmt
Daten von zwel im Zeitverlauf zu und bleibt auch in Jahren mit niedriger Inflation bestehen.
grof3en Firmen. Starke negative Effekte der Abwértsnominallohnrigiditét auf die Arbeitslosigkeit.
UK Smith (2000) BHPS Deskriptiv Ja Keine Evidenz fir Abwartsnominallohnrigidtét. 23 % der Beschéftigten erfahren eine
(1991-96) Nominallohnkiirzung, 9 % eine Nominallohndnderung von null. Allerdings sei ein
Grof3teil der beobachteten Anhaufungen bei null auf Rundungsfehler und langfristige
Kontrakte zurtickzufiihren. Nach Abzug dieser Effekte stellt sich heraus, dass héchs-
tens 1 % der beobachteten Nominallohnénderung von null auf Abwéartsnominallohnri-
giditét zurickgefihrt werden kann.
UK Nickell und NES Deskriptiv Nein Schwache Evidenz fir Abwartsnominallohnrigiditét. Der Anteil der Nominallohnan-
Quintini (2003) (1975-99) derungen von null variiert zwischen 0 % in Hochinflationsahren und 7 % in Jahren

mit niedriger Inflation. Schwache makrodkonomische Effekte.
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UK Barwell und NESPD EFA, Ja, Der Abwartsnominallohnrigiditatsgrad betragt 14 %. Der Abwartsreallohnrigiditéats-
Schweitzer (1978-98) proportiona- | festringier- | grad liegt bei 41 %. Signifikante reale Effekte von Abwartslohnrigiditaten auf der
(2005) leVariante | t&SMME individuellen Ebene. Arbeitnehmer, die von Abwértslohnstarrheiten stérker profitie-
ren, weisen auch eine héhere Entlassungswahrscheinlichkeit auf.
I Devicienti (2003) INPS EFA, Ja, Starke signifikante Evidenz fir Abwéartsnominallohnrigiditét in allen untersuchten
(1985-96) proportiona | NME, Modellvarianten. Der Abwartsnominallohnrigiditatsgrad betragt 61 % im NME und
leund MME 68 % im MME. Signifikante reale Effekte der Abwértsnominallohnrigiditét. Bei
Schwellen- Nullinflation liegt die durch Abwartsnominallohnrigiditét verursachte Zusatzarbeitslo-
variante sigkeit bei Uber 2 Prozentpunkten.
I Maida u.a. (2005) WHIP EFA, Ja, Der Abwartsnominallohnrigiditatsgrad betragt im Rahmen der ersten (zweiten) Mo-
(1985-99) proportiona- | \/griante dellierungsvariante der realen Zensierungsgrenze 24 % (26 %). Der Abwaértsreallohn-
leVariante | gesMME | rigiditétsgrad liegt bei 53 % (50 %). Signifikante Evidenz fur die realen Effekte beider
Rigiditatsarten auf der aggregierten Ebene.
S Ekberg (2004) SAF EFA, Nein Signifikante Evidenz fur Abwértsnominallohnstarrheit. Der Anteil der gewlinschten
(198090, proportiona aber nicht durchgefiihrten Kiirzungen in den Stundenl 6hnen betrégt 65 %. Der ent-
1995-2001) le Variante sprechende Anteil in den Gesamtentgelten liegt bei 13 %. Moderate reale Effekte der
Abwértsnominallohnstarrheit.
B Borghijs (2001) PSBH Deskriptiv Nein Hinweise auf die Existenz von Abwértsnominallohnrigiditédt: Der Anteil der Arbeit-
(1993-98) nehmer mit konstanten Grundldhnen (base wage) betrégt 22 %. Der Anteil der Arbeit-
nehmer mit konstanten Gesamtentgelten (total compensation) liegt bei 8 %. Es bleibt
aber unklar, welcher Anteil dieser beobachteten Anhdufung bei null tatséchlich auf die
Abwaértsnominallohnrigiditét und welcher auf die anderen Faktoren wie z.B. die
Meniikosten zurtickgefiihrt werden kann.
CAN Crawford und HRDC Deskriptiv Nein Hinweise auf die Existenz von Abwartsnominallohnrigiditét in den tarifvertraglichen
Harrison (1997) (1978-96), Daten. Der Anteil der Nominallohnkirzungen variiert zwischen nahe 0 % in den
WCF (1952-96), Grundgehéltern (base salary) und 10 bis 20 % in den Gesamtentgelten (total compen-
WF (1965-96) sation). Weitere Erkenntnis: Grundl6hne lassen sich in den nicht tarifgebundenen
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Sektoren und kleineren Firmen viel flexibler gestalten.
CAN | Christofidesund HRDC SLA Nein Starke Evidenz fir Abwértsnominallohnstarrheit in den tarifvertraglichen Daten.
Stengos (2003) (1976-99) Probit, Tobit Geringe Evidenz fiir Abwértsreallohnrigiditét.
CAN | Christofidesund HRDC HLA Nein Signifikante Evidenz fur die Abwértsnominallohnstarrheit in den tarifvertraglichen
Leung (2003) (1976-99) Daten v. a in den Perioden mit niedriger Inflation. Signifikante Evidenz auch fur die
Menukosten.
MEX Castellanos ENEU SLA Nein Moderate Evidenz fur Abwartsnominallohnstarrheit fir die Gesamtheit der Beschéf-
(2001) (1994-2001) HLA tigten. Beschéftigte in gréf3eren Firmen profitieren von der Abwartsnominallohnstarr-
heit stérker. Reale Effekte der Abwartsnominallohnstarrheit sind moderat, steigen aber
mit dem Riickgang der Inflationsrate.
MEX Castellanos u.a. IMSS HLA Nein Starke signifikante Evidenz fir die nach unten starren Nominalléhne. Die Abwérts-
(2004) (1986-2002) nominallohnstarrheit nimmt aber (iber die Zeit ab.
NZ Chapple (1996) PWWS, LCS | SLA Ja, in der Starke (negative) Korrelation zwischen den berechneten Asymmetriemalien und der
(1988-95) Simulation | aktuellen sowie der erwarteten Inflationsrate. Starke Evidenz fir die nach unten
starren Nominall6hne. Messfehler haben einen vernachl&ssigbaren Effekt.
J Kurodaund JPSC SLA Nein Die Lohnéanderungsverteilungen sind in allen untersuchten Beschéftigtengruppen
Y amamoto (1993-98) rechtsschief. Signifikante Evidenz fir die negative Korrelation zwischen der Rechts-
(2003a) schiefe der Verteilung und der (regionalen) Inflationsrate konnte jedoch nur firr die
Gruppe der vollzeitbeschaftigten mannlichen Monatsgehaltbezieher gefunden werden.
Im beobachteten Zeitraum lag die hichste Inflationsrate allerdings nur knapp tberl %.
J Kuroda und JPSC EFA, Ja, Signifikante Evidenz fir Abwartsnominallohnstarrheit in allen untersuchten Beschaf-
Y amamoto (1993-98) Schwellen- MME tigtengruppen. Die Stundenldhne der teil zeitbeschéftigten Frauen weisen eine
(2003b) wertvariante vollstandige Starrheit auf. Die Monats- und Jahresentgelte der vollzeitbeschéftigten
Personen weisen geringere Rigiditét auf. Die vollzeitbeschaftigten Manner profitieren
von der Rigiditét starker als die vollzeitheschaftigten Frauen.
J Kurodaund Orientierung an den Ergebnissenin Kuroda | Signifikante Effekte der Abwartsnominallohnstarrheit auf die Zusatzarbeitslosigkeit
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Y amamoto und Y amamoto (2003b). bei Inflationsraten kleiner als 2,4 %. Die marginalen Effekte der Abwértsnominal-
(2003c) lohnstarrheit gehen aber bel einer Inflation kleiner als 1 % wieder zuriick. Die ge-
schétzte Zusatzarbeitd osigkeit in der Gruppe der vollzeitbeschaftigten mannlichen
Personen liegt bei 1,8 Prozentpunkten.
J Kuroda und BSWS HLA Nein Signifikante Evidenz flr Abwartsnominallohnstarrheit (in den jahrlichen Gesamtent-
Y amamoto (1985-2001) gelten) fur vollzeitbeschéftigte Personen in den Jahren von 1992 bis 1997. Keine
(2005) Evidenz ab 1998. Die Abwértsnominallohnstarrheit fiihrte im Zeitraum von 1992 bis
1997 zu einem Anstieg der Arbeitslosigkeit um 1 Prozentpunki.
J Kawaguchi und ClILPS Deskriptiv Nein Hinweise auf die Existenz von Abwartsnominallohnstarrheit in den Grundléhnen
Ohtake (2007) (2000) (basic pay). Jungere Beschéftigte profitieren von der Abwértsnominallohnstarrheit
stérker. Nominallohnkilrzungen haben einen signifikanten Einfluss auf die Arbeitsmo-
ral der Beschéftigten und liefern einen wichtigen Grund fir die Unterlassung der
gewinschten Nominallohnkirzungen seitens der Arbeitgeber.
AUS Charlton (2003) Ml SyA Nein Starke signifikante Evidenz fir Abwartsnominallohnstarrheit in den Grundlhnen
(1997-2000) (base pay). Geringe Evidenz fur die Starrheit der Gesamtentgelte (total pay). Um mehr
Flexibilitét bei der Entlohnung bzw. in den Arbeitskosten zu schaffen, wiirden die
Firmen alternative Entlohnungselemente (wie z.B. Zuschlége) nutzen.
AUS | Dwyer und Leong MCED SLA Nein Starke Evidenz fir Abwéartsnominallohnstarrheit (signifikante, hohe Korrelation
(2003) (1987-99) zwischen den verschiedenen Schiefemal3en und Inflationsraten). Die geschétzte
Schiefe der Verteilungen kann alerdings nicht ganzlich auf die nach unten starren
Nominalléhne, sondern auch auf die anderen Faktoren, wie z.B. Selbstsel ektionseffek-
te der Beschéftigten zuriickgefihrt werden.
PL Brzoza-Brzezina CsO HLA Nein Untersuchungseinheit: Quartal sdaten fir die durchschnittlichen Gesamtentgelte in den
und Socha (2006) (1996-2005) einzelnen Betrieben. Schwache Evidenz fir Abwértsnominallohnstarrheit.
EU Dessy (2004) ECHP Deskriptiv Nein Analysen fur 12 EU-Lander. Hinweise fir die Existenz von Abwértsnominallohn-
(1994-96) starrheit in alen untersuchten Landern. Deutschland, Belgien, Luxemburg und Italien
bilden die Gruppe mit der héchsten Abwartsnominallohnrigiditdt. Spanien und Irland
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weisen die niedrigste Abwartsnominallohnrigiditét auf. Signifikanter Einfluss einiger
ingtitutioneller Faktoren auf die Entgeltdnderungen.
EU Dessy (2005) ECHP EFA, Ja, Analysen fur 14 EU-Lander. Belgien, Frankreich, die Niederlande und Deutschland
(1994-2000) Schwellen- | NME weisen die hochste Abwértsnominallohnrigiditét auf, gefolgt von Luxemburg, Déne-
wertvariante mark, Grof3britannien, Italien, Finnland und Irland. Griechenland, Spanien, Portugal
und Osterreich bilden die Gruppe mit der niedrigsten Abwartsnominallohnrigiditét.
Signifikanter Einfluss einiger institutioneller Faktoren auf die L ohndnderungen.
EU Behr und Pétter ECHP Hyperbolic- | Nein Analysen fir 10 EU-Lander. Im Hyperbolic-Notional-Ansatz: Die Gruppe mit dem
(2005) (1994-2001) Notional- hochsten Abwartsnominallohnrigiditatsgrad bilden Griechenland mit 42 %, Portugal
Ansatz, mit 40 % und Italien mit 36 %. Dagegen bilden Spanien mit 3 %, Irland mit 5 % und
HLA Grof3britannien mit 9 % die Landergruppe mit dem niedrigsten Abwartsnominallohn-
starrheitsgrad. In Deutschland betrégt der Abwartsnominallohnstarrheitsgrad 16 %.
EU Knoppik und ECHP HLA Nein Analysen flr 12 EU-Lander. Italien, Belgien und Finnland bilden die Gruppe mit dem
Beissinger (2006) (1994-2001) héchsten Abwartsnominallohnrigiditatsgrad von 66 %, 47 % bzw.46 %. Mit 7 %, 14
% bzw. 18 % bilden Spanien, Grofbritannien und Irland dagegen die L andergruppe
mit dem niedrigsten Abwartsnominallohnstarrheitsgrad. Im Schnitt Gber alle 12
Lander betragt der Rigiditétsgrad 36 %.
OECD Holden und Sektordaten der | Empirical- Nein Analysen fir 19 OECD-Lander. Signifikante Evidenz fur die Abwéartsnominallohnri-
Wulfsberg (2006) OECD Notional- giditét in den einzelnen Landergruppen. Der Abwartsnominallohnrigiditatsgrad
(1973-99) Ansatz betragt 20 % fir die englischsprachige (Kanada, Irland, Neuseeland, Grofbritannien
und die USA), 23 % fur die zentraleuropéische (Osterreich, Belgien, Frankreich,
Deutschland, Luxemburg und Niederlande), 41 % fir die siideuropéische (Italien,
Griechenland, Portugal und Spanien), und 50 % fur die nordeuropéische Landergrup-
pe (Danemark, Finnland, Norwegen und Schweden). Signifikanter Einfluss der Ar-
beitsmarktcharakteristika auf die Abwértsnominallohnrigidtét.
EU Dickensu.a Alle verfligbaren | Weibull- Ja Analysen fir 15 EU-Lander und die USA. Mit 9 %, 12 % bzw. 16 % bilden Deutsch-
USA (2006) Mikrodaten auf | Notional- land, Irland und Norwegen die Gruppe mit dem niedrigsten Abwaértsnominallohnrigi-
den nationalen | Ansatz ditétsgrad. Mit 66 %, je 65 % bzw. 63 % stellen Portugal, die USA und Italien sowie
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Ebenen und Griechenland die Gruppe mit der hdchsten Abwértsnominallohnstarrheit dar. Zu der
ECHP L andergruppe mit dem hochsten Abwaértsreallohnrigiditétsgrad gehdren Schweden,
(1993-2001) Frankreich und Finnland mit 52 % bzw. je 50 %. Mit 3 %, 6 %, 12 % bzw. 13 %
bilden Griechenland, die USA, die Niederlande und Deutschland die Gruppe mit der
niedrigsten Reallohnrigiditét. Starke reale Effekte der Lohnrigiditdten auf die Arbeits-
losigkeit. Schwacher Einfluss der Arbeitsmarktinstitutionen auf die Lohnrigiditéten.
EU Dickensu.a Alleverfugbaren | Variantedes | Nein Analysen fur 15-EU Lander und die USA. Mit 57 %, 46 % bzw. 43 % bilden Portugal,
USA (2007) Mikrodaten auf | SyA die USA und Schweden die Gruppe mit dem hochsten Abwértsnominallohnrigiditéts-
den nationalen grad. Mit 4 %, 11 % bzw. 12 % bilden Irland, Danemark und Frankreich die Lander-
Ebenen und gruppe mit dem niedrigsten Abwartsnominallohnrigiditatsgrad. Zur Landergruppe mit
ECHP der hdchsten Abwartsreallohnstarrheit gehoren Schweden, Finnland und Norwegen
(1993-2001) mit 68 %, 64 % bzw. 30 %. Mit 1 %, 5 %, je 7 % bzw. 8 % bilden die Niederlande,
Dénemark, die USA und die Schweiz sowie Frankreich die Gruppe mit der niedrigsten
Reallohnstarrheit. Kein signifikanter Einfluss der Arbeitsmarktinstitutionen auf die
Abwértsnominallohnrigidtét. Bei der Abwaértsreallohnstarrheit hat nur der gewerk-
schaftliche Organi sationsgrad einen signifikant positiven Einfluss.
Anmerkungen:;

@ pPSID: Panel Study of Income Dynamics (US); ECI: Employment Cost Index (US); CPS: Current Population Survey (US); SIPP: Survey of Income and Program
Participation (US); ENEU: National Urban Employment Survey (MEX); IMSS: Ingtituto Mexicano del Seguro Social (MEX); PWWS: Prevailing Weekly Wage Survey
(NZ); LCS: Labour Cost Survey (NZ); IABS: |AB-Beschéftigtenstichprobe (D); IABS-R: | AB-Regionalstichprobe (D); GSOEP: German Socio Economic Panel (D);
SLFS: Swiss Labor Force Survey (Schweiz); SIF: Socia Insurance Files (CH); WHIP: Worker History Italian Panel (1); INPS: Italian Institute for Social Security (1);
SAF: Swedish Employer Confederation (S); NESPD: New Earnings Survey Panel Dataset (UK); PSBH: Panelstudie van Belgische Huishoudens (B); CSO: Central
Statistical Office (PL); HRDC: Human Resource Development Canada (CAN); WCF: Wage Chronologies File (CAN); WF: Wage File (CAN); JPSC: Japanese Panel
Survey of Consumers (J); CIILPS: The Chubu Institute of Industrial and Labor Policies Survey (J); BSWS: Basis Survey of Wage Structure (J); MCED: Mercer Cullen
Egan Dell Survey (AUS); MIS: The Mebourne Ingtitute (of Applied Economics and Social Research) Survey (AUS); ECHP: European Community Household Panel

(EV).

@ SLA: Skewness-Location-Ansatz; SyA: Symmetry-Ansatz; HLA: Histogram-Location-Ansatz; EFA: Earnings-Function-Ansatz.
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TABELLE |-2: ERGEBNISSE FUR ARBEITER IN WEST-DEUTSCHLAND (1975-2001)

Arbeiter
NME MME CMME

DYL Cosf. Std. Err. Cosf. Std. Err. Coef. Std. Err.
D8401 -0.0086 0.0002 -0.0065 0.0002 -0.0048 0.0002
D1u -1.1987 0.0159 -1.1971 0.0116 -1.1299 0.0113
D2u -0.7502 0.0186 -0.7129 0.0135 -0.7106 0.0130
D3u -0.0343 0.0185 -0.0456 0.0136 -0.0400 0.0131
Inf 0.2648 0.0136 0.3318 0.0099 0.3381 0.0096
Infl 0.2649 0.0189 0.2585 0.0137 0.2507 0.0133
Inf2 0.4704 0.4097 0.4112

exp -0.0047 0.0001 -0.0015 0.0000 -0.0014 0.0000
expsy 0.0001 0.0000 0.00002 0.0000 0.00002 0.0000
biD2 -0.0028 0.0008 -0.0002 0.0003 -0.0002 0.0003
natDAusl 0.0029 0.0007 0.0004 0.0003 0.0005 0.0003
stDFach 0.0013 0.0015 0.0009 0.0004 0.0009 0.0004
stDMeist 0.0125 0.0021 0.0071 0.0021 0.0071 0.0020
cons 0.0890 0.0009 0.0432 0.0005 0.0401 0.0005
O, 0.0640 0.0001 0.0434 0.0001 0.0390 0.0001
Oy 0.0249 0.0001 0.1105 0.0004 0.0757 0.0005
P 0.7593 0.0027 0.5881 0.0031 0.7837 0.0064
n 0.7464 0.0020 0.6112 0.0033
c 0.0587 0.0021
O 4 0.1634 0.0016
N 561867 561867 561867

Il 735173.0 527876.9 529851.7
Anmerkungen:

DYL: abhangige Variable (Log-Entgelt-Differenzen); D8401: Dummy fir die Beriicksichtigung des
Strukturbruchs im Jahr1984; D1u, D2u, D3u: aktuelle und verzogerte Anderungsraten der Arbeitslo-
senquote; Inf, Infl, Inf2: aktuelle und verzogerte Werte der Inflationsrate; exp: Erfahrung; expsq:
quadrierte Erfahrung; biD2: Dummy fir die Bildungskategorie 2 (Beschéftigte mit Volks-, Haupt-
und Realschulabschluss und mit Berufsausbildung); stD*: Dummies fur die Variable , Stellung im
Beruf*; natDAusl: Dummy fir die Nationalitét (natDAusl=1 falls Auslander); cons: Konstante; o,
O, %, n, c, 9c: Parameter des NME-, MME und CMME-Modells; Il: Wert der Log-
Likelihood. (Der Wert der Log-Likelihood ist zwischen NME-Modell und den anderen zwei Mess-
fehlermodellen nicht vergleichbar.); N: Anzahl der Beobachtungen. Weitere Variablen, die bei den
Schétzungen berlicksichtigt, aber in der Tabelle nicht ausgewiesen wurden: 13 Dummies fir 14 hier
berticksichtigte Sektoren; Interaktionsterme zwischen der Bildungskategorie 2 und der Variable
,Stellung im Beruf*; Schétzwert fur Alfa (da p=1/1+exp(a) ist, wird zunéchst & geschétzt und
dann p mit der Delta-Methode ermittelt).

Die Signifikanz von Inf2 hangt aufgrund der hier vorgenommenen Restriktion (Inf+Infl+1nf2=1)
von der Signifikanz beider Parameter Inf und Infl ab.
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TABELLE |-3: ERGEBNISSE FUR ANGESTELLTE IN WEST-DEUTSCHLAND (1975-2001)

Angestellte
NME MME CMME

DYL Cosf. Std. Err. Cosf. Std. Err. Cosf. Std. Err.
D8401 -0.0190 0.0003 -0.0027 0.0001 -0.0019 0.0001
D1u -1.7419 0.0191 -0.9156 0.0095 -0.8895 0.0092
D2u -0.8017 0.0221 -0.6605 0.0112 -0.6583 0.0109
D3u 0.0388 0.0223 -0.0416 0.0111 -0.0430 0.0107
Inf 0.3574 0.0164 0.3005 0.0081 0.3056 0.0079
Infl 0.3380 0.0225 0.1547 0.0113 0.1461 0.0110
Inf2 0.6201 0.5448 0.5483

exp -0.0026 0.0001 -0.0031 0.0000 -0.0029 0.0000
expsy 0.00003 0.0000 0.00004 0.0000 0.00004 0.0000
biD2 -0.0014 0.0005 -0.0013 0.0005 -0.0014 0.0005
natDAusl 0.0014 0.0004 0.0002 0.0005 0.00004 0.0005
stDANges 0.0165 0.0015 0.0086 0.0005 0.0079 0.0005
cons 0.0584 0.0009 0.0653 0.0006 0.0627 0.0006
O, 0.0764 0.0001 0.0355 0.0001 0.0329 0.0001
Oy 0.0305 0.0001 0.1105 0.0004 0.0731 0.0005
P 0.7626 0.0024 0.7006 0.0033 0.8644 0.0052
n 0.7917 0.0014 0.6981 0.0023
c 0.0465 0.0014
O 0.1711 0.0017
N 510479 510479 510479

Il 729341.2 610915.8 613502.3

Anmerkungen:

DYL: abhangige Variable (Log-Entgelt-Differenzen); D8401: Dummy fir die Beriicksichtigung des
Strukturbruchs im Jahr1984; D1u, D2u, D3u: aktuelle und verzogerte Anderungsraten der Arbeitslo-
senquote; Inf, Infl, Inf2: aktuelle und verzogerte Werte der Inflationsrate; exp: Erfahrung; expsq:
quadrierte Erfahrung; biD2: Dummy fir die Bildungskategorie 2 (Beschéftigte mit Volks-, Haupt-
und Realschulabschluss und mit Berufsausbildung); stD*: Dummies fur die Variable , Stellung im
Beruf*; natDAusl: Dummy fir die Nationalitét (natDAusl=1 falls Auslander); cons: Konstante; o,
O, %, N, ¢, %uw: Parameter des NME-, MME- und CMME-Modells; Il: Wert der Log-
Likelihood. (Der Wert der Log-Likelihood ist zwischen NME-Modell und den anderen zwei Mess-
fehlermodellen nicht vergleichbar.); N: Anzahl der Beobachtungen. Weitere Variablen, die bei den
Schétzungen berlicksichtigt, aber in der Tabelle nicht ausgewiesen wurden: 13 Dummies fir 14 hier
berticksichtigte Sektoren; Interaktionsterme zwischen der Bildungskategorie 2 und der Variable
,Stellung im Beruf*; Schétzwert fiir Alfa (da p=1/1+exp(c) ist, wird zunéchst @ geschétzt und
dann p mit der Delta-Methode ermittelt).

Die Signifikanz von Inf2 hangt aufgrund der hier vorgenommenen Restriktion (Inf+Infl+1nf2=1)
von der Signifikanz beider Parameter Inf und Infl ab.
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TABELLE |-4: ERGEBNISSE FUR WEST-DEUTSCHLAND (1992-2001)
Arbeiter Angestellte
MME CMME MME CMME

DYL Coef. Std. Err. Coef. Std. Err. Coef. Std. Err. Coef. Std. Err.
D94 -0.0113 0.0003 -0.0116 0.0003| -0.0168 0.0005 -0.0162 0.0005
D95 0.0059 0.0003 0.0049 0.0003| -0.0023 0.0005 -0.0023 0.0004
D96 -0.0181 0.0003 -0.0170 0.0003| -0.0206 0.0005 -0.0190 0.0005
D97 -0.0212 0.0003 -0.0202 0.0003| -0.0238 0.0005 -0.0221 0.0005
D98 -0.0137  0.0003 -0.0138 0.0003| -0.0196 0.0005 -0.0187 0.0005
D99 -0.0048 0.0003 -0.0048 0.0003| -0.0102 0.0005 -0.0096 0.0005
D00 -0.0106  0.0003 -0.0108 0.0003| -0.0161 0.0005 -0.0153 0.0005
Do1 -0.0087 0.0003 -0.0088 0.0003| -0.0141 0.0005 -0.0133 0.0005
exp -0.0016 0.0000 -0.0014 0.0000| -0.0029 0.0001 -0.0026 0.0001
expsq 0.00002 0.0000 0.00002 0.0000| 0.00004 0.0000 0.00003 0.0000
biD2 0.0001 0.0002 0.0001 0.0002| -0.0002 0.0007 -0.0002 0.0007
wzwD3 0.0023 0.0003 0.0023 0.0002| -0.00002 0.0006  0.000001 0.0006
wzwD4 0.0033 0.0003 0.0031 0.0003| 0.0019 0.0006 0.0017 0.0006
wzwD5 -0.0048 0.0003 -0.0048 0.0003| -0.0046 0.0007 -0.0045 0.0006
wzwD6 -0.0052 0.0004 -0.0062 0.0004| -0.0031 0.0009 -0.0032 0.0008
wzwD7 -0.0062 0.0003 -0.0046 0.0003| -0.0042 0.0009 -0.0033 0.0008
wzwD8 -0.0054 0.0004 -0.0053 0.0003| -0.0067 0.0010 -0.0067 0.0010
wzwD9 -0.0029 0.0004 -0.0037 0.0003| -0.0061 0.0006 -0.0064 0.0005
wzwD10 -0.0069 0.0004 -0.0082 0.0004| -0.0099 0.0006 -0.0104 0.0006
wzwD11 -0.0049 0.0003 -0.0057 0.0003| -0.0053 0.0007 -0.0059 0.0006
wzwD12 -0.0002 0.0004 -0.0008 0.0004| 0.0000  0.0005 -0.0002 0.0005
wzwD13 -0.0099 0.0005 -0.0134 0.0005| -0.0088 0.0010 -0.0102 0.0009
wzwD14  -0.0013 0.0004 -0.0020 0.0004| -0.0034  0.0006 -0.0037 0.0006
wzwD15 0.0001 0.0005 -0.0008 0.0004| -0.0003 0.0008 -0.0012 0.0007
cons 0.0573 0.0005 0.0545 0.0005] 0.0849 0.0011 0.0790 0.0010
o, 0.0429 0.0001 0.0338 0.0002| 0.0358 0.0002 0.0295 0.0002
Ou 0.1117 0.0004 0.0651 0.0004| 0.1092 0.0006 0.0645 0.0007
P 04561 0.0019 0.7604 0.0080| 0.5680  0.0047 0.8491 0.0119
n 0.7516 0.0019 04940 0.0042| 0.7428 0.0032 0.5528 0.0055
c 0.0832 0.0019 0.0749 0.0032
O 0.1552  0.0011 0.1603 0.0022
N 698547 698547 157923 157923

Il 611731.9 615430.7 157712.8 159005.0

Anmerkungen: D*: Jahresdummies; exp: Erfahrung; expsg: quadrierte Erfahrung; biD2: Dummy fir
die Bildungskategorie 2; natDAusl: Dummy fir die Nationalitét; cons: Konstante; p, =, %«, N,
C, 9w Parameter des MME- und CMME-Modells. Weitere Variablen, die bei den Schétzungen
berticksichtigt, aber in der Tabelle nicht ausgewiesen wurden: Dummies fir die Variable , Stellung
im Beruf*; Interaktionsterme zwischen der Bildungskategorie 2 und der Variable , Stellung im
Beruf*; Schétzwert fir Alfa (da p=1/1+exp(e) ist, wird zunichst @ geschétzt und dann p  mit

der Delta-Methode ermittelt).
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TABELLE |-5: ERGEBNISSE FUR OST-DEUTSCHLAND (1992-2001)
Arbeiter Angestellte
MME CMME MME CMME

DYL Coef. Std. Err. Coef. Std. Err. Coef. Std. Err. Coef. Std. Err.
D94 -0.0619  0.0009 -0.0632  0.0010 -0.0700 0.0019 -0.0697 0.0021
D95 -0.0730  0.0009 -0.0755  0.0010 -0.0752 0.0019 -0.0754 0.0021
D96 -0.1006  0.0009 -0.1096  0.0012 -0.1065 0.0019 -0.1098 0.0022
D97 -0.1183  0.0009 -0.1352  0.0013 -0.1232 0.0019 -0.1304 0.0024
D98 -0.1238  0.0009 -0.1441  0.0014 -0.1271 0.0019 -0.1359 0.0024
D99 -0.1151  0.0009 -0.1323  0.0013 -0.1154 0.0019 -0.1218 0.0023
D00 -0.1235  0.0009 -0.1444  0.0015 -0.1295 0.0020 -0.1396 0.0026
Do1 -0.1128  0.0010 -0.1297  0.0014 -0.1185 0.0020 -0.1257 0.0025
exp -0.0004  0.0001 -0.0005  0.0002 -0.0011 0.0003 -0.0012 0.0003
expsq 0.00002 0.0000 0.00004 0.0000| 0.00001 0.0000 0.00001 0.0000
biD2 -0.0009 0.0013 -0.0015  0.0018 0.0013 0.0034 0.0013 0.0041
wzwD3 0.0103  0.0009 0.0142  0.0012 0.0012 0.0026  0.0023 0.0030
wzwD4 0.0163 0.0011 0.0216  0.0014 0.0094 0.0027 0.0113 0.0031
wzwD5 -0.0036  0.0011 -0.0050  0.0015 -0.0097 0.0030 -0.0117 0.0035
wzwD6 -0.0015 0.0014 -0.0033  0.0018 -0.0101 0.0037 -0.0117 0.0043
wzwD7 -0.0228  0.0008 -0.0297  0.0011 -0.0252 0.0026 -0.0284 0.0031
wzwD8 -0.0245  0.0009 -0.0330 0.0013 -0.0339 0.0028 -0.0405 0.0035
wzwD9 -0.0094  0.0012 -0.0120  0.0017 -0.0169 0.0026 -0.0193 0.0030
wzwD10 -0.0113 0.0013 -0.0148  0.0017 -0.0187 0.0026 -0.0214 0.0031
wzwD11 0.0036  0.0009 0.0027  0.0012 -0.0065 0.0025 -0.0084 0.0029
wzwD12 -0.0062 0.0012 -0.0072  0.0016 -0.0075 0.0024 -0.0082 0.0027
wzwD13 -0.0187 0.0018 -0.0275  0.0026 -0.0232 0.0029 -0.0287 0.0036
wzwD14 0.0063  0.0017 0.0051  0.0022 -0.0014 0.0022 -0.0034 0.0026
wzwD15 0.0009 0.0014 -0.0004  0.0019 -0.0067 0.0026 -0.0084 0.0031
cons 0.1460 0.0019 0.1521  0.0025 0.1682 0.0050 0.1716 0.0059
O, 0.0637  0.0003 0.0681  0.0004 0.0601 0.0006  0.0620 0.0008
Ou 0.1417  0.0015 0.0480  0.0005 0.1463 0.0029 0.0429 0.0013
P 04632 0.0034 0.8867  0.0087 0.5341 0.0082 0.8648 0.0243
n 0.8531  0.0037 0.3791  0.0057 0.8434 0.0072 04722 0.0175
c 0.0988  0.0033 0.1226  0.0051
O 0.1595  0.0020 0.1585 0.0036
N 125342 125342 26207 26207

Il 75096.9 75551.5 171839 17244.4

Anmerkungen: D*: Jahresdummies; exp: Erfahrung; expsg: quadrierte Erfahrung; biD2: Dummy fir
die Bildungskategorie 2; natDAusl: Dummy fir die Nationalitét; cons: Konstante; p, =, %«, N,
C, 9w Parameter des MME- und CMME-Modells. Weitere Variablen, die bei den Schétzungen
berticksichtigt, aber in der Tabelle nicht ausgewiesen wurden: Dummies fir die Variable , Stellung
im Beruf*; Interaktionsterme zwischen der Bildungskategorie 2 und der Variable , Stellung im
Beruf*; Schétzwert fir Alfa (da p=1/1+exp(e) ist, wird zundchst @ geschétzt und dann p  mit
der Delta-Methode ermittelt).
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TABELLE |-6: SCHATZWERTE FURRBzw. R(77) (IN PROZENT)

Arbeiter Angestellte
Inflation 77 NME MME CMME NME MME CMME
P 75.93 58.81 78.37 76.26 70.06 86.44
O, 6.40 4.34 3.90 7.64 3.55 3.29
R 2157 11.59 13.72 20.49 9.06 10.02
R(7) -2 39.37 29.84 41.06 36.93 33.88 42.55
-1 35.45 24.55 33.22 32.39 26.55 32.80
0 31.56 19.51 25.74 27.98 19.79 23.85
1 27.79 14.93 19.05 23.78 13.97 16.29
2 24.18 10.99 13.44 19.88 9.32 10.41
3 20.78 7.77 9.01 16.33 5.86 6.20
4 17.64 5.26 5.73 13.18 3.46 3.44
5 14.78 3.42 3.45 10.44 1.92 177
6 12.23 212 1.97 8.12 1.00 0.84
7 9.98 1.26 1.06 6.19 0.48 0.37
8 8.03 0.71 0.54 4.63 0.22 0.15
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TABELLE |-7: SCHATZWERTE FUR SU Bzw. SU( 77 ) (IN PROZENTPUNKTEN)

Arbeiter Angestellte
Inflation 7z NME MME CMME NME MME CMME
P 75.93 58.81 78.37 76.26 70.06 86.44
O, 6.40 4.34 3.90 7.64 3.55 3.29
SuU 1.50 0.30 0.31 0.85 0.18 0.18
SU(7) -2 248 1.06 1.34 1.92 0.99 117
-1 210 0.79 0.96 157 0.69 0.79
0 177 0.57 0.67 127 0.46 0.51
1 147 0.39 0.45 1.01 0.29 0.31
2 121 0.27 0.29 0.79 0.17 0.18
3 0.99 0.17 0.17 0.61 0.10 0.09
4 0.79 0.11 0.10 0.47 0.05 0.05
5 0.63 0.06 0.06 0.35 0.03 0.02
6 0.50 0.04 0.03 0.26 0.01 0.01
7 0.39 0.02 0.01 0.19 0.01 0.00
8 0.30 0.01 0.01 0.13 0.00 0.00
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TABELLE |-8: ZUSATZARBEITSLOSIGKEIT (IN PROZENTPUNKTEN)

Arbeiter Angestellte
Inflation 77 NME  MME CMME NME MME CMME
a=04
u*(z) 2 6.19 2.64 3.34 4.80 248 292
1 5.26 1.96 241 3.93 1.72 1.98
0 4.42 141 167 3.18 1.14 127
1 3.68 0.99 1.12 253 0.72 0.77
2 3.03 0.66 0.71 1.99 0.44 0.44
3 247 043 0.44 154 0.25 0.24
4 1.99 0.27 0.25 117 013 0.12
5 158 0.16 0.14 0.87 0.07 0.06
6 1.24 0.09 0.07 0.64 0.03 0.02
7 0.97 0.05 0.04 0.46 0.01 0.01
8 0.74 0.03 0.02 0.33 001 0.00
a=0.2
u*(z) 2 12.38 5.29 6.68 9.60 4.95 5.83
1 1051 3.93 4.82 7.87 3.44 3.95
0 8.84 283 3.35 6.36 2.29 254
1 7.35 197 223 5.06 145 154
2 6.05 133 143 3.97 0.87 0.88
3 493 0.86 0.87 3.07 0.50 0.47
4 3.97 0.54 0.51 233 0.27 0.24
5 3.16 0.32 0.28 175 0.14 011
6 2.49 0.19 0.15 1.28 0.06 0.05
7 1.93 0.10 0.07 0.93 0.03 0.02
8 1.49 0.05 0.03 0.66 0.01 001
a=0.6
u*(z) 2 413 1.76 2.23 3.20 165 1.94
1 3.50 131 161 262 115 132
0 295 0.94 112 212 0.76 0.85
1 2.45 0.66 0.74 1.69 0.48 051
2 2.02 0.44 048 1.32 0.29 0.29
3 164 0.29 0.29 1.02 0.17 0.16
4 1.32 0.18 0.17 0.78 0.09 0.08
5 1.05 0.11 0.09 0.58 0.05 0.04
6 0.83 0.06 0.05 043 0.02 0.02
7 0.64 0.03 0.02 0.31 0.01 0.01
8 0.50 0.02 0.01 0.22 0.00 0.00
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TABELLE |-9: ERGEBNISSE FUR WEST-DEUTSCHLAND, UBERPRUFUNG DER LUCAS-KRITIK

Arbeiter Angestellte
MME CMME MME CMME

DYL Coef. Std. Err. Coef. Std. Err. Coef. Std. Err. Coef. Std. Err.
D8401 -0.0079 00002 -0.0067 0.0002| -0.0034 00001 -0.0028  0.0001
D1u -1.1460 00114 -1.1220 0.0111| -0.8967 0.0093 -0.8903  0.0092
D2u 07011 00131 -0.7005 0.0130| -0.6531 0.0111 -0.6548 0.0110
D3u -0.0638 00132 -0.0634 00131| -00573 00110 -0.0634 0.0109
Inf 03154 00097 03195 0.0096| 02932 00080  0.2954  0.0079
Inf1 02727 00134 02671 00133| 01583 00113  0.1506 0.0111
Inf2 0.4119 0.4133 0.5485 0.5540

exp -0.0015 0.0000 -0.0014 0.0000| -0.0030 0.0000 -0.0030  0.0000
exps( 0.0000 00000 0.0000 0.0000] 0.0000 00000  0.0000 0.0000
biD2 -0.0003 00003 -0.0003 0.0003| -0.0012 0.0005 -0.0013  0.0005
naDAus  0.0006 00003 0.006 0.0003| 00002 0.0005 0.0000 0.0005
cons 00434 00005 00415 00005| 0.0650 00006  0.0635 0.0006
o, 0.0415 00001 00395 00001| 00351 00001  0.0337 0.0001
Oy 01067 00003 0.0798 0.0005| 0.109 00003  0.0781  0.0005
n 07147 00021 06377 00020 07861 00012  0.7269 0.0018
c 0.0505  0.0019 0.0407 0.0014
O s 0.1680  0.0018 0.1756  0.0019
p 7683 09252  0.0076 1 0.0000 1 0.0000 1 0.0000
p 8488 06531 00054 06998 00070 07064 00069  0.7757  0.0095
p 8994 05960 00056 0.6370 0.0072| 06567 00072  0.7265 0.0099
£ 9501 05039 00038 05859 0.0044| 05693 00041  0.6455 0.0049
N 561867 561867 510479 510479

I 530083.9 532399.2 612973.4 615312.1
Anmerkungen:

DYL: abhangige Variable (Log-Entgelt-Differenzen); D8401: Dummy fir die Berticksichtigung des
Strukturbruchs im Jahr1984; D1u, D2u, D3u: aktuelle und verzogerte Anderungsraten der Arbeitslo-
senquote; Inf, Infl, Inf2: aktuelle und verzogerte Werte der Inflationsrate; exp: Erfahrung; expsq:
quadrierte Erfahrung; biD2: Dummy fir die Bildungskategorie 2 (Beschéftigte mit Volks-, Haupt-
und Realschulabschluss und mit Berufsausbildung); natDAus: Dummy fiir die Nationalitét (nat-
DAusl=1 falls Ausldnder); cons. Konstante; ¢, %«, N, ¢, %ux: Parameter des MME- und
CMME-Modélls, p": Rigiditatsgrad fir die jeweilige Periode; Il: Wert der Log-Likelihood; N:
Anzahl der Beobachtungen. Weitere Variablen, die bei den Schétzungen berticksichtigt, aber in der
Tabelle nicht ausgewiesen wurden: 13 Dummies fir 14 hier beriicksichtigte Sektoren; Dummies fur
die Variable ,Stellung im Beruf*; Interaktionsterme zwischen der Bildungskategorie 2 und der
Variable ,Stellung im Beruf; Schétzwerte fir Alfa (da p=1/1+exp(a) ist, wird zunéchst &
geschétzt und dann o mit der Delta-Methode ermittelt).

Die Signifikanz von Inf2 hangt aufgrund der hier vorgenommenen Restriktion (Inf+Infl+1nf2=1)
von der Signifikanz beider Parameter Inf und Inf1 ab.
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TABELLE |-10: DURCHSCHNITTLICHE INFLATIONSRATE IN DEN EINZELNEN PERIODEN (IN PRO-
ZENT)

Periode I I i [\

Zeitintervall 1976-1983 1984-1988 1989-1994 1995-2001

Durchschnittliche Inflationsrate 4.4 1.2 3.2 15
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II ABWARTSNOMINAL- UND TARIFLOHNSTARRHEIT IN
DEUTSCHLAND

ZUSAMMENFASSUNG

Das Anliegen dieses Beitrags ist es, die nach unten starren nominalen und tarifli-
chen Lohne mit der Normal-Measurement-Error-Modellvariante der Earnings-
Function-Methode gleichzeitig zu untersuchen. Die Analysen werden mit der
IAB-Regionalstichprobe (1975-2001) separat fiir Arbeiter und Angestellte sowie
fiir Frauen und Ménner in West-Deutschland durchgefiihrt. Die Schétzungen legen
nahe, dass der Lohnbildungsprozess in allen untersuchten Beschéftigtengruppen
durch die Existenz von Abwirtslohnstarrheiten stark gepragt wird, wobei die Tarif-
lohnstarrheit die Abwértsnominallohnstarrheit dominiert. Im Unterschied zu ver-
gleichbaren Studien konnen in diesem Beitrag mittels Monte-Carlo-Simulationen
auch die moglichen Probleme bei der Anwendung der Earnings-Function-Methode
zur gleichzeitigen Untersuchung von nach unten starren nominalen und tariflichen

Lohnen aufgezeigt werden.

Keywords: Nominal Wage Rigidity; Contractual Wage Rigidity; Germany.

JEL-classification: J30; E24.



II.1 EINFUHRUNG

Die Diskussion um die nach unten starren Nominallohne geht weiter. Das Interesse
der Okonomen an den Fragen, ob, weshalb und in welchem AusmaR die Nominal-
16hne nicht gesenkt werden konnen, ldsst sich durch deren wichtige Implikationen
fiir die Geldpolitik sowie fiir die Funktionsweise des Arbeitsmarktes erkldren. Denn
wie Tobin (1972) argumentierte, konnen die Abwartsnominallohnstarrheiten bei zu
niedrigen Inflationsraten die nach adversen Schocks erforderlichen Reallohnkiir-
zungen verhindern und so zu einer hoheren Arbeitslosigkeit fiihren. Obwohl die
nach unten starren Nominall6hne bereits zuvor in der Literatur Erwdhnung fanden —
Keynes (1936) machte in seiner ,,General Theory* auf die Existenz von nach unten
starren Nominallohnen als einem bestehenden Phdnomen aufmerksam — wurde die
These von Tobin (1972) bis zur Mitte der neunziger Jahre von vielen Okonomen
kaum beachtet. Die Motivation flir die Auseinandersetzung mit diesem Thema
fehlte unter anderem deshalb, weil die Abwéirtsnominallohnstarrheit die Existenz
von Geldillusion zu implizieren scheint, die mit dem bis dahin vorherrschenden

Bild des rational handelnden Individuums nicht vereinbar war.

Erst mit der Studie von Akerlof, Dickens und Perry (1996), in der die Autoren
durch plausible Modifikationen des Standard-NAIRU-Modells den von Tobin
(1972) postulierten langfristigen Phillips-Kurven-trade-off bei zu niedrigen Inflati-
onsraten nachwiesen, entstand eine rege wissenschaftliche Debatte um die nach
unten starren Nominallohne. Im Mittelpunkt dieser bis heute andauernden Debatte
steht die Frage, ob die in vielen westlichen Léndern beobachteten und im Rahmen
der Preisstabilititspolitik der Zentralbanken dieser Linder gezielt angestrebten
niedrigen Inflationsraten auch mit Kosten verbunden sind, die sich in einer hoheren
unfreiwilligen Arbeitslosigkeit niederschlagen. Zur Kldrung dieses Sachverhalts
wurden im Verlauf des letzten Jahrzehnts mehrere Studien zur Untersuchung von
Abwirtsnominallohnstarrheiten {iberwiegend mit Mikrodaten durchgefiihrt. Die
signifikante Evidenz fiir die nach unten starren Nominallohne konnte z.B. in den

Studien von Gottschalk (2005) fiir die USA, von Knoppik und Beissinger (2003) fiir
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Deutschland, von Devicienti (2003) fiir Italien, von Ekberg (2004a) fiir Schweden,
von Fehr und Goette (2005) fiir die Schweiz, von Christofides und Stengos (2003)
fiir Kanada, von Kuroda und Yamamoto (2003) fiir Japan, von Dwyer und Leong
(2003) fiir Australien sowie von Castellanos, Garcia-Verdu und Kaplan (2004) fiir
Mexiko gefunden werden. Als Begriindungen fiir die Abwértsnominallohnrigiditét
werden in der Literatur die sozialen Verhaltensnormen (Akerlof (2007)), die nomi-
nalen Moral- und Fairnessiiberlegungen (Bewley (1999)), die nominale Verlust-
aversion (Shafir, Diamond und Tversky (1997)) sowie die Existenz von effizienten
nominalen Lohn-Kontrakten (Holden (2004)) angefiihrt. Das Phdnomen nach unten
starrer Nominalldhne scheint in der modernen Okonomie dank der vorliegenden
Erkenntnisse aus den empirischen, verhaltensdkonomischen, psychologischen sowie
den theoretischen Studien weitgehend akzeptiert zu werden. In der aktuellen Dis-
kussion geht es deshalb nicht mehr darum, ob die Abwértsnominallohnstarrheiten
existieren (konnen), sondern vielmehr um die Frage, wie die vorliegende Abwiérts-
nominallohnstarrheit robust geschétzt werden kann, um dann auch zuverldssige
Aussagen iiber deren reale Effekte treffen zu konnen. Zur Schitzung von nach
unten starren Nominallohnen wurden mehrere Modelle entwickelt, die sich im
Identifikationsprinzip, der Mdoglichkeit der Messfehlerberticksichtigung, der funkti-
onalen Form der Rigiditét u.a. unterscheiden und sich in zwei Gruppen unterteilen
lassen. Zum einen sind das die Modelle, in denen ausschlieBlich die nach unten
starren Nominallohne untersucht werden. Die oben angefiihrten Mikrodatenstudien
gehoren neben anderen zu dieser Modellgruppe. Zum anderen gibt es Modellansét-
ze, die zusitzlich eine alternative Zensierungsgrenze in der Lohndnderungsvertei-
lung beriicksichtigen. Dabei wird diese alternative Zensierungsgrenze entweder als
Abwirtsreallohnstarrheit sowohl im engeren Sinne als auch aus Griinden der Ver-
einfachung bezeichnet oder auch als tarifliche Lohnstarrheit interpretiert. Um zwi-
schen diesen beiden Modellgruppen besser differenzieren zu konnen, werden im
Folgenden die Modelle, in denen alleinig die Abwértsnominallohnstarrheit unter-
sucht wird, als ,,Modelle der ersten Generation* bezeichnet. Entsprechend dazu
werden die Modellansitze, die zusidtzlich eine alternative Abwértslohnrigiditit

analysieren, unter ,,Modelle der zweiten Generation® subsumiert. Die Studien von
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Fehr, Goette und Pfeiffer (2002) und Cornelilen und Hiibler (2006) fiir Deutschland
sowie die im Rahmen des kiirzlich abgeschlossenen International Wage Flexibility
Project durchgefiihrten Untersuchungen von Bauer, Bonin und Sunde (2004) fiir
Deutschland, von Barwell und Schweitzer (2005) fiir GroBbritannien, von Maida,
Devicienti und Sestito (2005) fiir Italien, von Dickens u.a. (2006) und Dickens u.a.
(2007) fiir 15 EU-Lénder und die USA wenden die Modelle der zweiten Generation
an. Die meisten dieser Studien finden geringere Schitzwerte fiir den Abwértsnomi-
nallohnrigiditétsgrad als die vergleichbaren Untersuchungen, die sich ausschlie8lich
auf die Abwirtsnominallohnrigiditit konzentrieren, und relativ hohe Schitzwerte
fiir das Ausmal} der Abwiértsreal/lohnrigiditit. Folglich wird in diesen Studien ein-
gewandt, dass die herkdmmliche Konzentration auf die Abwértsnominallohnstarr-
heit im Rahmen der Modelle der ersten Generation empirisch nicht gerechtfertigt
ist.' Es wird allgemein auch erwartet, dass bei der Existenz nach unten starrer Real-
16hne die isolierte Untersuchung von nach unten starren Nominallohnen (zumindest
bei den herkémmlichen Methoden) tendenziell zu deren Uberschitzung fiihren
kann. In der Literatur gibt es auch plausible Erkldrungen dafiir, warum die Unter-
nehmen die nach adversen Schocks erforderlichen Reallohnkiirzungen nicht im
gewlinschten Ausmall vornehmen wiirden. Zum einen wird die abwértsgerichtete
Starrheit der Reallohne durch die Effizienzlohntheorien begriindet, die fiir rational
handelnde Individuen relevant sind.” Da sich die rationalen Arbeitnehmer an den
realen Grofen orientieren, empfinden sie es als unfair, wenn ihnen real ,.etwas
weggenommen® wird bzw. die Arbeitgeber ihren Reallohn senken. Stattdessen
erwarten sie, dass die Nominallohne mindestens mit der erwarteten Preissteige-
rungsrate wachsen. Auch die Arbeitgeber sind gegeniiber solchen Reallohnkiirzun-
gen abgeneigt. Sie befiirchten, dass die Reallohnkiirzungen zu einer Verschlechte-
rung der Arbeitsmoral und zum reziproken Verhalten seitens der Arbeitnehmer, zur

Verschlechterung der Qualitdt der zukiinftigen Arbeitsplatzbewerber sowie zu einer

! Siehe Fehr u.a. (2002, S. 2), Bauer u.a. (2004, S. 2).

* Vgl. Campbell und Kamlani (1997), Fehr und Falk (1999) und Agell und Bennmarker (2007).
Bewley (1999, Kapitel 20) gibt einen umfassenden Uberblick iiber die existierenden Theorien zur
Erklarung von nach unten starren Reallohnen.
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hoheren Beschiftigtenfluktuation fiihren wiirden. Zum anderen wird die Existenz
nach unten starrer Reallohne auf die Macht der Gewerkschaften in einer Volkswirt-
schaft zuriickgefiihrt. Da die Gewerkschaften in wirtschaftlichen Abschwungphasen
die Sicherung der Reallohne priferieren, werden sie versuchen, die nach adversen
Schocks erforderlichen Reallohnkiirzungen zu verhindern, um so die Konsumge-
wohnheiten der Mehrheit ihrer Mitglieder aufrecht erhalten zu konnen, auch wenn
dies fiir einige ihrer Mitglieder den Jobverlust bedeutet.’ Allgemein gilt: Je groBer
die Macht der Gewerkschaften in einer Okonomie ist, desto hoher wird die Lohn-
starrheit ausfallen, weil es wahrscheinlicher ist, dass die Gewerkschaften ihre Lohn-

forderungen auch durchsetzten konnen.

Abgesehen von diesen Uberlegungen zur Existenz von nach unten starren Realldh-
nen bleibt aber die Frage nach deren verldsslicher Untersuchung in Mikrodaten
weiterhin offen. Denn anders als bei der Abwiértsnominallohnstarrheit, deren Zen-
sierungsgrenze in der Lohndnderungsverteilung per Definition bei null liegt, ist die
Zensierungsgrenze der Abwirtsreal/lohnrigiditdt, die sich zum Beispiel zwischen
den Individuen, auf der Sektorebene und auch in der Zeit unterscheiden kann, unbe-
kannt und auch grafisch in den meisten Fillen nicht identifizierbar. Zur Losung
dieses Problems versuchen z.B. Bauer u.a. (2004), Barwell und Schweitzer (2005)
sowie Maida u.a. (2005) in ihren Studien, die in der friihen Phase des International
Wage Flexibility Project durchgefiihrt wurden, die unbekannte Zensierungsgrenze
als ,,zuféllig® zu modellieren und samt deren Streuung im Rahmen des Modells
mitzuschétzen. Allerdings wird diese Methode in den spéteren Untersuchungen des

Projekts aufgegeben’ und die alternative Zensierungsgrenze durch die geschitzte

3 Vgl. Holden und Wulfsberg (2007, S. 5 ff)).

* Als Erklirung hierfiir wird angefiihrt, dass sich die Identifikationsannahmen im Rahmen des so
konstruierten Modells nicht fiir alle untersuchten Lénder als giiltig erwiesen haben. Siehe Dickens
u.a. (2006, Fufinote 5).
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erwartete Inflationsrate approximiert, siche Dickens u.a. (2006) und Dickens u.a.

(2007).°

Im Rahmen der vorliegenden Untersuchung fiir Deutschland, die auf der IAB-
Regionalstichprobe (1975-2001) basiert, wird die alternative Zensierungsgrenze
dhnlich Fehr u.a. (2002) sowie Cornelilen und Hiibler (2006) durch die sektorspezi-
fische Tariflohnsteigerung approximiert und somit als ,.fest” modelliert. Entspre-
chend beschrianken sich die Analysen auf die nach unten starren nominalen und
tariflichen Lohnstarrheiten. Die Uberlegung bei der tariflichen Lohnstarrheit ist,
dass sich die durch die Gewerkschaften vertretenen Individuen bei ihren Lohnforde-
rungen nicht nur an der erwarteten Inflationsrate sondern auch an den anderen
Kriterien wie z.B. dem realen Produktivititswachstum orientieren. Sie erwarten
deshalb, dass die Nominallohne nicht mit einer geringeren als der vorher vereinbar-
ter Rate wachsen. Da in Deutschland fiir rund 70 Prozent aller Beschéftigten Tarif-
vertrige gelten,’ erscheint die Untersuchung von Abwirtsnominal- und Tariflohn-

starrheiten fiir Deutschland als sinnvoll.

Zusitzlich zu den Uberlegungen in Fehr u.a. (2002) und CorneliBen und Hiibler
(2006) wird im Rahmen dieser Arbeit noch beriicksichtigt, dass die falsche Vorgabe
der ,.tariflichen* Zensierungsgrenzen (sektorspezifischen Tariflohnsteigerungen) zu

der Verzerrung der geschitzten Werte fiihren kann. Deshalb werden die Modellie-

> Angemerkt sei an dieser Stelle, dass die Untersuchungen aus der frithen Phase des Projekts —
gemeint sind hier vor allem Studien von Maida u.a. (2005) fiir Italien, Bauer u.a. (2004) fiir
Deutschland und die Analysen bei Dickens u.a. (2006) und Dickens u.a. (2007) — zum Teil gegen-
sitzliche Ergebnisse aufweisen. So stellen z.B. Maida u.a. (2005) in ihrer Untersuchung fest, dass
der Abwirtsreallohnrigidititsgrad im Durchschnitt 52 Prozent betrdgt und um 27 Prozentpunkte
in ihrer Landerstudie, in der sie unter anderem die gleichen Daten fiir Italien verwenden, fest, dass
der Grad der Abwartsnominallohnstarrheit in Italien mit 65 Prozent deutlich iber dem der Ab-
wartsreallohnstarrheit liegt, der im Durchschnitt 15 Prozent betrégt (siehe Tabelle II-1). Da zudem
die geschétzten Rigidititsgrade in den Lénderstudien von Dickens u.a. (2006) und Dickens u.a.
(2007) fiir einige der untersuchten Lander trotz gleicher Datenbasis ebenfalls sehr unterschiedliche
Werte aufweisen, bleibt es letztendlich unklar, wie hoch die empirisch relevanten nominalen und
realen Abwirtslohnstarrheiten fiir die einzelnen Lander tatsachlich sind.

Vgl. Franz und Pfeiffer (2006). Haufig wiirden sich aber auch nicht tarifgebundene Unternehmen
in den Arbeitsvertrdgen an den tarifvertraglichen Bestimmungen orientieren, so dass insgesamt
sogar rund 90 Prozent aller Beschéftigten direkt oder indirekt den tarifvertraglichen Regelungen
unterliegen, siche Franz (2006, S. 243).
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rungen von Fehr u.a. (2002) erweitert, indem die tarifliche Zensierungsgrenze alter-
nativ als fest aber unbekannt modelliert wird. Beide Modellierungsvarianten wurden
mit Hilfe von Monte-Carlo-Simulationen {iberpriift. Diese zeigen, dass die im Rah-
men dieser Untersuchung vorgenommenen Erweiterungen bei der Modellierung der

tariflichen Zensierungsgrenze die zuverldssigere Spezifikation darstellen.

Dieser Beitrag ist wie folgt strukturiert: Abschnitt I1.2 enthélt eine ausfiihrliche
Dokumentation der Studien, die die Modelle der zweiten Generation anwenden.
Abschnitt 1.3 stellt das Modell vor und diskutiert es kritisch. In Abschnitt 11.4
werden die Daten und die Datenselektion beschrieben. Der dann folgende Ab-
schnitt II.5 analysiert die Ergebnisse aus den Monte-Carlo-Simulationen. Abschnitt
I1.6 erldutert die empirische Implementierung des Modells und diskutiert anschlie-
end die Ergebnisse. Der Beitrag endet mit abschlieBenden Bemerkungen im Ab-

schnitt I1.7.



I1.2 STAND DER FORSCHUNG

Die Literatur zur gleichzeitigen Beriicksichtigung von nach unten starren nominalen
und realen Lohnen in Mikrodaten ist sehr spirlich, die vorliegende Evidenz ist
gemischt und zum Teil sehr iiberraschend (vgl. Tabelle I1I-1). Die meisten Untersu-
chungen beruhen auf der Earnings-Function-Methode von Altonji und Devereux
(2000), die urspriinglich fiir die Analyse von nach unten starren Nominalléhnen in
Mikrodaten entwickelt wurde und eine der unkritischsten Ansitze unter den Model-
len der ersten Generation zur Untersuchung von Abwértsnominallohnstarrheiten
darstellte. Diese parametrische Methode liefert die Basis fiir viele Modelle der
zweiten Generation, die die zusétzliche Beriicksichtigung nach unten starrer Real-
16hne zulassen. Bei der Identifikation nach unten starrer Lohne kann sich die Ear-
nings-Function-Methode beider in der Literatur verwendeten Identifikationsstrate-
gien bedienen. Im Rahmen der ersten Identifikationsstrategie wird eine a-priori
Annahme {iiber die Form der kontrafaktischen Verteilung getroffen, so dass die
beobachtete Abweichung von dieser Annahme als Folge von Abwiértslohnstarrhei-
ten interpretiert wird. Die zweite Identifikationsstrategie beruht auf dem Prinzip der
gemeinsamen Variation der Lage der gewiinschten und der Form der tatsdchlichen
Lohniinderungsverteilungen. Diesem Identifikationsprinzip liegt folgende Uberle-
gung zugrunde: Beim Vorliegen von nach unten starren Lohnen wiirde man die
Konzentration der Wahrscheinlichkeitsmassen an den jeweiligen Zensierungsgren-
zen beobachten, so dass die tatsdchliche faktische Lohnénderungsverteilung mehr
schief (rechtsschief) ist, als die gewiinschte kontrafaktische Lohninderungsvertei-
lung. Variiert diese Schiefe mit der Lage der kontrafaktischen Verteilung, so stellt
dies ein Indiz dafiir dar, dass die Lohne abwirtsrigide sind.” Zusitzlich wird im
Rahmen des Earnings-Function-Ansatzes auch der Tatsache Rechnung getragen,
dass sich zum einen die Form der kontrafaktischen Lohnidnderungsverteilung selbst

im Zeitverlauf dndern kann. Das geschieht z.B. wenn sich die Zusammensetzung

7 Zu beachten ist allerdings, dass die zweite Identifikationsstrategie nur unzureichend zur Identifika-
tion nach unten starrer Reallohne beitragen kann, weil sich deren Zensierungsgrenze mit der Lage
der Verteilung verschiebt.
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der Belegschaft und/oder makrodkonomische Variablen @ndern. Zum anderen be-
riicksichtigt dieser Ansatz, dass die Formadnderung der faktischen Lohnénderungs-
verteilung durch die in den Daten vorhandenen Messfehler verzerrt sein kann. Die
Moglichkeit der Messfehlerberiicksichtigung im Rahmen des Schétzmodells stellt
einen wichtigen Vorteil der Earnings-Function-Methode gegeniiber den alternativen
Ansitzen dar. Diese Eigenschaft fillt bei der Untersuchung nach unten starrer Real-
16hne noch mehr ins Gewicht, weil deren Zensierungsgrenze, die sich zum Beispiel
zwischen den Individuen, auf der Sektorebene und/oder auch in der Zeit unterschei-
den kann, unbekannt und visuell in den meisten Fallen nicht identifizierbar ist.® Die
Modellierung dieser unbekannten Zensierungsgrenze stellt deswegen den schwie-
rigsten Teil bei der Untersuchung von nach unten starren realen Lohnen dar. Dieser
Umstand erkldrt auch, weshalb es in der vorliegenden Literatur zu der gleichzeiti-
gen Beriicksichtigung von nach unten starren nominalen und realen Lohnen bis jetzt
keine die Mehrheit der Forscher iliberzeugende Spezifikation gibt, wie die nach
unten starren Reall6hne robust (mit)geschitzt werden konnen. Der folgende Litera-
turiiberblick gibt einen Einblick in die verwendeten Methoden sowie die resultie-

renden Ergebnisse.

Als eine der ersten Mikrodatenstudien zur gleichzeitigen Beriicksichtigung von
nach unten starren nominalen und realen Léhnen wird in der Literatur die Studie fiir
Deutschland von Fehr u.a. (2002) erwéhnt, die mit der IAB-Beschiftigtenstichprobe
(1975-1995) durchgefiihrt wurde.” Dabei approximieren die Autoren die unbekann-
te Zensierungsgrenze fiir nach unten starre Lohne durch das jeweils aktuelle Tarif-

lohnwachstum und definieren die unterbleibenden Lohnanderungen unterhalb dieser

Dies ist moglicherweise zum Teil auf die Messfehler zuriickzufiihren, die die Wahrscheinlich-
keitsmasse von den moglichen Spikes an den jeweiligen Zensierungsgrenzen zu den Seiten der
Verteilung verschieben.

Die Studie von Fehr u.a. (2002) ist seit Januar 2007 im Internet nicht mehr verfiigbar. Sie wird im
Rahmen dieser Arbeit dennoch zitiert, weil andere Studien — vor allem deutsche — sie ebenfalls
zitieren und zum Teil darauf aufbauen.
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Zensierungsgrenze als tarifliche Lohnstarrheit.'” Die Analysen basieren auf der
Normal-Measurement-Error-Modellvariante der Earnings-Function-Methode, bei
der angenommen wird, dass alle Beobachtungen mit normalverteilten Messfehlern
behaftet sind. Die Schitzungen werden fiir die einzelnen Jahre, sowie fiir ,,Stayers*
(Beschiftigte, die in zwei nacheinander folgenden Perioden im gleichen Betrieb
bleiben) und ,,Movers* (Betriebswechsler) getrennt durchgefiihrt.!' Fehr u.a. (2002)
finden signifikante Hinweise fiir die Existenz nach unten starrer Tariflohne, die
sogar quantitativ bedeutender als die nach unten starren Nominallohne sind. So
betrdgt der Anteil der von der tariflichen Rigiditit betroffenen Beobachtungen fiir
»Stayers® liber den Beobachtungszeitraum im Durchschnitt fast 46 Prozent, wih-
rend der Anteil der von der Abwértsnominallohnrigiditdt betroffenen Beobachtun-
gen im Mittel unter 7 Prozent liegt. Die entsprechenden Werte fiir ,,Movers* liegen
bei 19 Prozent fiir die tarifliche bzw. 1,5 Prozent fiir die nominale Abwirtslohnrigi-
ditit. Weiterhin untersuchen Fehr u.a. (2002) in ihrer Studie die realen Effekte nach
unten starrer Lohne, indem sie den so genannten ,,wage sweep up®, der die Diffe-
renz zwischen der erwarteten tatsdchlichen und der erwarteten gewiinschten Lohn-
dnderung angibt, berechnen. Sie stellen fest, dass die Abwirtslohnstarrheiten auf
der individuellen Ebene keine negativen Beschéftigungseffekte haben, so dass die
Arbeitnehmer mit einem hdoheren individuellen ,,wage sweep up* kein Arbeitslosig-
keitsrisiko haben und auch kein niedriges Lohnwachstum in der nahen Zukunft
befiirchten miissen. Lohnrigidititen wiirden vielmehr einen negativen Einfluss auf

die Gruppe der Beschiftigten ausiiben, deren Lohne flexibel sind. Auf der Firmen-

' Man beachte, dass die Tariflohnstarrheit in der Literatur oft — sei es bewusst aus Vereinfachungs-
griinden oder unbewusst — félschlicherweise als eine Art der Reallohnstarrheit interpretiert wird.
Dabei kann die tarifliche Zensierungsgrenze, die der tarifvertraglich vereinbarten Lohnsteigerung
entspricht, auch kleiner als die erwartete Inflationsrate sein, was einer Reallohnkiirzung entspre-
chen wiirde.

"' Bei der Schitzung nach unten starrer Nominallshne wenden die Autoren die Schwellenwertvarian-
te an, bei der angenommen wird, dass die Nominallohnkiirzungen unterhalb eines bestimmten
Schwellenwerts nicht durchgefiihrt werden kénnen. Begriindet wird das damit, dass die Nominal-
lohnsenkungen auch mit Kosten fiir die Firmen verbunden sind und diese Kosten bei Werten un-
terhalb des Schwellenwerts grofer sind als der durch die Nominallohnsenkung entstehende Nut-
zen.
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und Sektorebene seien die hoheren aggregierten ,,wage sweep ups® allerdings mit

geringerem Beschiftigungswachstum verbunden.'?

Ein dhnliches Vorgehen bei der Modellierung der unbekannten Zensierungsgrenze
nach unten starrer Lohne findet sich auch bei Cornelilen und Hiibler (2006), deren
Studie auf der aktuellen Version des Deutschen SozioSkonomischen Panels
(1984-2004) beruht. Die Autoren unterscheiden dhnlich Fehr u.a. (2002) zwischen
der nominalen und der tariflichen Abwirtslohnstarrheit und definieren die Letztere
entsprechend als die Lohnstarrheit, die aufgrund von kollektiv ausgehandelten
Tarifvertrigen zustande kommt. Anders als Fehr u.a. (2002) fiihren die Autoren
Langsschnittanalysen durch und verwenden zwei alternative Messfehlermodellvari-
anten. Im Rahmen der ersten Modellvariante, die als ,restringiertes* Messfehler-
modell bezeichnet wird, nehmen die Autoren an, dass die Beobachtungen genau
dann mit einem Messfehler behaftet sind, wenn die berichteten Lohne in mindestens
einer von zwei aufeinander folgenden Perioden gerundete Werte aufweisen. Der
nach dieser Definition berechnete Anteil der von den Messfehlern betroffenen
Beobachtungen betridgt fast 93 Prozent. Nur 7 Prozent der Beobachtungen sind
messfehlerfrei.’> Die zweite Messfehlerspezifikation entspricht der Normal-
Measurement-Error-Modellvariante, bei der vereinfachend unterstellt wird, dass alle
Beobachtungen mit Messfehlern behaftet sind. Auffallend gro8 und iiberraschend
sind die Unterschiede in den Ergebnissen zwischen diesen zwei Modellen.'* Im
Rahmen des ersten Modells betridgt der Anteil der Beobachtungen, die unter das

Tariflohnrigiditatsregime fallen, 45 Prozent, wéhrend der Anteil derer, die unter das

"2Siche zur ausfiihrlicheren Dokumentation der Ergebnisse von Fehr u.a. (2002) auch Pfeiffer
(2003).

" Anders als in der in Altonji und Devereux (2000) entwickelten und in vielen Mikrodatenstudien zu
nach unten starren Nominallohnen angewendeten Mixed-Measurement-Error-Modellvariante, wo
die einzelnen Messfehlerregimewahrscheinlichkeiten im Rahmen des Modells mitgeschitzt wer-
den, sind also in dieser Modellvariante von Cornelilen und Hiibler (2006) die Anteile der Mess-
fehlerregime deterministisch und von vornherein bestimmt.

" Die Unterschiede in den Ergebnissen sind insofern iiberraschend, als der Anteil der messfehlerbe-
hafteten Beobachtungen in der ersten Modellvariante 93 Prozent betridgt und somit der Unterschied
zu der Normal-Measurement-Error-Modellvariante mit dem entsprechenden Anteil von 100 Pro-
zent nicht groB ist. Zudem ist die Streuung der gewlinschten kontrafaktischen Lohninderungsver-
teilung und des Messfehlers in beiden Modellen fast identisch.
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Nominallohnrigidititsregime fallen, bei 2 Prozent liegt. Die entsprechenden Anteile
bei der Normal-Measurement-Error-Methode liegen bei 32 Prozent fiir die tarifliche
und 28 Prozent fiir die nominale Abwartslohnrigiditit. CorneliBen und Hiibler
(2006) untersuchen weiterhin in ihrer Studie die realen Effekte nach unten starrer
Lohne auf der individuellen Ebene. Sie stellen fest, dass Arbeitnehmer mit hoherem
,wage sweep up“ nicht nur ein geringeres Entlassungsrisiko haben, sondern inner-
halb ihres Betriebes auch bessere Beforderungsmoglichkeiten als die Beschéftigten

mit den geringeren ,,wage sweep ups‘ genieflen konnen.

Christofides und Li (2005) untersuchen in ihrer Studie fiir Kanada die Existenz von
nominalen und realen Abwirtslohnstarrheiten, indem sie die Nominallohnanpas-
sungen in den tarifvertraglichen Daten (1976-2000) von Human Resource Deve-
lopment Canada (HRDC) analysieren. Die Untersuchungen basieren auf einer ein-
facheren Version des Earnings-Function-Ansatzes, in der wegen der messfehlerfrei-
en Struktur der Daten keine Messfehler beriicksichtigt werden. Bei ihren Schitzun-
gen verwenden die Autoren die Schwellenwertvariante der Earnings-Function-
Methode, bei der — wie oben erwihnt — angenommen wird, dass die Nominallohn-
kiirzungen bis zu einem bestimmten Schwellenwert o aufgrund von Anpassungs-
kosten nicht durchgefiihrt werden konnen. Christofides und Li (2005) finden eine
stark signifikante Evidenz fiir die nach unten starren Nominallohne in den kanadi-
schen tarifvertraglichen Daten.'” Die Identifikation nach unten starrer Realldhne
basiert auf dem geschitzten Einfluss der erwarteten und der unerwarteten Inflations-
raten in der Schitzgleichung der gewiinschten Lohndnderung. Die Autoren gehen
davon aus, dass sich die Individuen bei ihren Lohnforderungen, falls sie keine
Reallohnsenkungen hinnehmen wollen, nicht nur an der erwarteten Inflationsrate,
sondern auch an ihren Erfahrungen mit den Inflationsiiberraschungen (unerwarteten
Inflationsraten) orientieren. Im Falle einer ,,perfekten Abwairtsreallohnrigiditét

wiirden die Koeffizienten beider Inflationsraten genau eins ergeben. Werte kleiner

15 Zu beachten ist dabei, dass Christofides und Li (2005) in ihrer Studie auch die Existenz von
Meniikosten untersuchen. Sie stellen aber fest, dass diese sowohl fiir positive als auch fiir negative
Nominallohnanpassungen sehr gering (sehr nahe null) sind, so dass der grofite Teil des geschétzten
Werts von ¢ =-10.50 auf die Abwiartsnominallohnstarrheiten zurtickzufiihren sei.
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eins sollen entsprechend eine mildere Form von Abwirtsreallohnstarrheit implizie-
ren. Die tatsdchlich geschitzten Werte liegen bei 0,90 fiir die erwartete und 0,62 fiir
die unerwartete Inflationsrate. Das bedeutet, so die Autoren, dass 90 Prozent der
erwarteten Inflationsrate und iiber 62 Prozent der unerwarteten Inflationsrate aus
dem vorhergehenden Tarifvertrag in der aktuellen tariflichen Nominallohnanpas-
sung beriicksichtigt werden. Die GréBe und die Signifikanz dieser Koeffizienten
sollen auf die Existenz nach unten starrer Reallohne in den untersuchten Daten

hindeuten.

Die Studien von Bauer u.a. (2004) fiir Deutschland, Barwell und Schweitzer (2005)
fiir GroBbritannien sowie Maida u.a. (2005) fiir Italien stellen die ersten Untersu-
chungen auf der Lédnderebene dar, die im Rahmen des International Wage Flexibili-
ty Project (IWFP) durchgefiihrt wurden. Entsprechend ist die Vorgehensweise in
diesen drei Studien in vielen Punkten dhnlich. Angemerkt sei aber an dieser Stelle,
dass die Modellierungen in diesen Studien sich weitgehend — und nicht nur in Be-
zug auf die alternative Zensierungsgrenze — von denen in den aktuelleren Untersu-
chungen im Rahmen des IWFP, auf die spiter néher eingegangen wird, unterschei-

den.

Eine wichtige Gemeinsamkeit in den Studien von Bauer u.a. (2004), Barwell und
Schweitzer (2005) sowie Maida u.a. (2005) besteht darin, dass die unbekannte
Zensierungsgrenze flir die nach unten starren Reall6hne als zuféllig modelliert wird
und deren Erwartungswert und Streuung im Rahmen des Modells zusammen mit
den anderen Parametern mitgeschitzt werden. Die Schitzungen fiir Deutschland
und Italien basieren auf der modifizierten Version der Mixed-Measurement-Error-
Methode.'® Bauer u.a. (2004) fiihren in ihrer Studie mit der IAB-Regionalstichprobe

(1975-1997) Querschnittanalysen durch und modellieren die unbekannte Zensie-

' Im Unterschied zu der Originalversion dieser Messfehlerspezifikation bei Altonji und Devereux
(2000) wird in den Studien von Bauer u.a. (2004) sowie Maida u.a. (2005) zwischen drei (statt
zwei) Messfehlerregimen unterschieden: Das Regime ohne Messfehler, in dem die tatséchliche
Lohnénderung auch beobachtet werden kann. Das Regime mit einem Messfehler, in dem die Loh-
ne in einem der zwei nacheinander folgenden Perioden mit dem Messfehler behaftet sind. Und
schlieBlich das Regime mit zwei Messfehlern, wo die Lohne in beiden nacheinander folgenden
Perioden falsch libermittelt werden.
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rungsgrenze fiir die nach unten starren Reallohne als eine Funktion von einer Kon-
stanten und einem normalverteilten Storterm. Die so konstruierte Zensierungsgren-
ze soll entweder die tarifvertraglich vereinbarten Lohnidnderungen fiir die einzelnen
Sektoren bzw. Berufsgruppen widerspiegeln oder die Inflationsrate, die von den
Firmen bzw. Beschiftigten aktuell erwartet wird. Die geschdtzten Werte fiir die
Zensierungsgrenze variieren zwischen 6,5 Prozent im Jahr 1977 und 1,5 Prozent im
Jahr 1997 mit den geschétzten Streuungen um diese Zensierungsgrenzen von ent-
sprechend 2,5 und 0,7 Prozentpunkten. Die Autoren finden signifikante Hinweise
fir die Existenz nach unten starrer Lohne, wobei die Abwairtsreallohnstarrheit
gegeniiber der Abwirtsnominallohnstarrheit iiberwiegt.!” So betrigt der geschitzte
Reallohnrigiditdtsgrad im Schnitt iiber alle Jahre 50 Prozent, wahrend der Abwarts-
nominallohnstarrheitsgrad im Mittel bei 17 Prozent liegt. Weiterhin untersuchen
Bauer u.a. (2004) in ihrer Studie die realen Effekte nach unten starrer Lohne, indem
sie die aggregierten ,,wage sweep ups™ fiir beide Rigiditdtsarten berechnen und
deren Einfluss auf die Anderungsrate der Arbeitslosenquote in der nahen Zukunft
(in der néachsten Periode) sowie in der weiteren Zukunft (in zwei Perioden) analy-
sieren. Uberraschend stellen sie fest, dass die Abwirtsnominallohnstarrheit sowohl
kurzfristig als auch ,,Jangfristig® keinen signifikanten Einfluss auf die Arbeitslosig-
keit hat. Anders verhélt es sich aber bei der Abwirtsreallohnstarrheit, die einen
signifikanten ,langfristigen” Effekt auf die Arbeitslosigkeit aufweisen kann. Eine
weitere interessante Erkenntnis der Studie ist, dass die Abwairtsnominallohnstarrhei-
ten mit hoherer Inflationsrate abnehmen, die Abwértsreal/lohnstarrheiten dagegen

zunehmen wiirden.'®

Die Studie fiir Italien von Maida u.a. (2005) beruht auf dhnlichen Uberlegungen wie
die Studie fiir Deutschland, enthilt aber einige zusitzliche Erweiterungen. Fiir ihre
Untersuchungen mit den Daten des Worker History Italian Panel (1985-1999) teilen

die Autoren den beobachteten Zeitraum von fiinfzehn Jahren in funf Intervalle auf

7 Auffillig sind in dieser Studie die hohen Schitzwerte fiir die Streuung der Messfehler, die im
betrachteten Zeitraum zwischen 0,19 und 0,30 Prozentpunkten variieren.

'8 Vgl. Bauer u.a. (2004, Tabelle 8).
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und fithren dann fiir diese einzelnen Intervalle die Schitzungen durch. Bei der
Modellierung der Zensierungsgrenze nach unten starrer Reallohne verwenden die
Autoren zwei alternative Varianten. Im Rahmen der ersten Modellierungsvariante
wird die unbekannte Zensierungsgrenze als eine Funktion von Jahresdummies und
einem normalverteilten Storterm formuliert. Die so konstruierte Zensierungsgrenze
soll die Verteilung der jeweils aktuell erwarteten Inflationsrate widerspiegeln.
Alternativ dazu wird die Zensierungsgrenze als eine Funktion von tarifvertraglich
vereinbarten Lohninderungen und einem normalverteilten Storterm modelliert."
Diese alternative Strategie diene, so die Autoren, dem Robustheitscheck bei der
Identifikation der realen Zensierungsgrenze und beriicksichtige die Tatsache, dass
der Lohnbildungsprozess in Italien durch viele institutionelle Faktoren geprégt wird.
Maida u.a. (2005) finden signifikante Evidenz fiir beide Rigiditdtsarten, wobei die
Abwirtsreallohnstarrheit die Abwirtsnominallohnstarrheit in beiden alternativen
Modellierungsvarianten deutlich dominiert (siche Tabelle 11-1).*° Die Wahrschein-
lichkeit, in das Reallohnrigiditdtsregime zu fallen, betrdgt im Rahmen der ersten
bzw. zweiten Modellierungsvariante im Schnitt 53 bzw. 50 Prozent, wihrend die
Wahrscheinlichkeit fiir das Nominallohnrigidititsregime bei 24 bzw. 26 Prozent
liegt. Die Autoren untersuchen anschlieBend in ihrer Studie auch die realen Effekte
nach unten starrer Lohne und stellen fest, dass beide Rigiditétsarten auf der aggre-

gierten Ebene mit negativen Beschiftigungseffekten verbunden sind.

Die Studie von Barwell und Schweitzer (2005) fiir GroBbritannien, die mit dem
New Earnings Survey Panel (1978-1998) durchgefiihrt wird, weist einige Unter-
schiede zu den anderen zwei oben beschriebenen Studien im Rahmen des IWFP
auf. Um die Anzahl der zu schitzenden Parameter zu reduzieren, schitzen die Auto-

ren die kontrafaktische Lohndnderung mit Hilfe der Quantilsregression aullerhalb

¥ Die tarifvertraglich vereinbarte Lohninderung selbst wird dabei auf folgende Weise ermittelt:
ri=(Cit - cir.1)/ Wir.;, Wobei ¢, den tarifvertraglich vereinbarten Lohn fiir die Branche i in der aktuel-
len Periode, c;.; den tarifvertraglich vereinbarten Lohn fiir die Branche i in der Vorperiode und
wi..; den beobachteten Lohn fiir das Individuum i in der Vorperiode darstellen.

*Man beachte, dass die Autoren trotz unterschiedlicher Modellierungen der realen Zensierungs-
grenze und der damit verbundenen unterschiedlichen inhaltlichen Uberlegungen in beiden Varian-
ten die gleiche Bezeichnung ,,Abwirtsreallohnstarrheit* verwenden.
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des Maximierungsproblems. Weiterhin wird auch der Anteil der messfehlerbehafte-
ten Beobachtungen vereinfachend auflerhalb des Modells ermittelt.”’ Bei der Mo-
dellierung der unbekannten Zensierungsgrenze nach unten starrer Reallohne gehen
die Autoren aber dhnlich wie in den anderen Studien vor. Sie nehmen an, dass diese
normalverteilt ist, mit der durchschnittlich erwarteten Inflationsrate als dem Erwar-
tungswert und einer Varianz, die angibt, wie diffus die Inflationserwartungen der
Individuen zum Zeitpunkt der Lohnverhandlungen waren. Barwell und Schweitzer
(2005) finden signifikante Hinweise fiir die nach unten starren Loéhne in GroB3bri-
tannien. Der Anteil der Beobachtungen, die in das Reallohnrigidititsregime fallen,
betrdgt im Schnitt iber den beobachteten Zeitraum 41 Prozent und liegt um fast 27
Prozentpunkte hoher als der entsprechende Anteil fiir das nominale Regime. Der
Anteil der Beobachtungen, die in das flexible Regime fallen, hat im Zeitverlauf vor
allem auf Kosten des realen Regimes um fast 25 Prozentpunkte zugenommen. Die
geschitzten Zensierungsgrenzen fiir die nach unten starren Reallohne stimmen mit
den Uberlegungen der Autoren iiberein, dass diese die durchschnittlich erwartete
Inflationsrate widerspiegeln sollen. Die Schétzwerte variieren zwischen ca. 15
Prozent im Jahr 1980 und 2,6 Prozent im Jahr 1995. Die geschétzten Streuungen um
diese Zensierungsgrenzen weisen allerdings zum Teil keine plausiblen Werte auf.
Den grafischen Darstellungen nach zu urteilen, liegen die geschitzten Streuungen
Ende der 1970er und Anfang der 1980er Jahre bei iiber 5 Prozentpunkten.”> Die
Autoren erkldren dies durch die hohe beobachtete Volatilitit in den monatlichen
Inflationsraten in diesem Beobachtungszeitraum. Barwell und Schweitzer (2005)
untersuchen weiterhin in ihrer Studie die realen Effekte nach unten starrer Lohne

auf der individuellen Ebene und stellen fest, dass die Arbeitnehmer, die von Ab-

*'Die Autoren nehmen an, dass der Anteil der korrekt gemessenen Beobachtungen iiber die Zeit
konstant bleibt und 89 Prozent betrégt. Dieser Anteil soll so gewéhlt worden sein, dass bei diesem
Wert die durchschnittliche Likelihoodfunktion maximal ist. Weiterhin unterscheiden die Autoren
dhnlich Bauer u.a. (2004) und Maida u.a. (2005) zwischen drei Messfehlerregimen (siche Fuino-
te 16). Zu beachten ist in der Studie der hohe Schitzwert fiir die Streuung der Messfehler, der im
Schnitt bei iiber 34 Prozentpunkten liegt.

*2Vgl. Barwell und Schweitzer (2005, Abbildung 5, S. 22).
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wirtslohnstarrheiten starker profitieren, auch eine hohere Entlassungswahrschein-

lichkeit aufweisen.”

Die aktuelleren Untersuchungen im Rahmen des IWFP beruhen auf den Verfahren,
in denen die Identifikation nach unten starrer Lohne ausschlieBlich {iber die Form
der kontrafaktischen Verteilung erfolgt. In der frithen Phase des Projekts seien die
Untersuchungen weniger zufriedenstellend gewesen, weil sie u.a. auf der Normal-
verteilungsannahme der gewiinschten Lohnidnderung und des Messfehlers beruhten.
Die Nicht-Normalitét der gewiinschten Lohnidnderung und moéglicherweise auch des
Messfehlers mache die Identifikation nach unten starrer Lohne in den Modellen
fraglich.”* In den aktuelleren Untersuchungen des IWFP erfolgt deshalb die Identi-
fikation von Abwaértslohnstarrheiten mit einer, so die Autoren, relativ schwécheren
Annahme tiiber die parametrische funktionale Form der gewiinschten Lohnénde-
rungsverteilung. Diese soll vor allem aufgrund von einer stirker ausgeprigten An-
hdufung um den Median durch die zweiseitige Weibull-Verteilung wie im Rahmen
der Weibull-Notional-Methode von Dickens u.a. (2006) besser abgebildet werden
konnen. Alternativ fiihrt das IWFP-Team auch Untersuchungen durch, in denen die
Identifikation nach unten starrer Lohne basierend auf der (nicht parametrischen)
Symmetrie-Annahme der gewlinschten Verteilung wie im Falle der Sweep-up-
Symmetry-Methode bei Dickens u.a. (2006) oder einer anderen Variante des Sym-
metry-Ansatzes bei Dickens u.a. (2007) erfolgt. Insgesamt wurden im Rahmen des
IWFP Studien fiir 16 Lénder sowie eine Meta-Analyse basierend auf den Ergebnis-
sen dieser Landerstudien durchgefiihrt. Als Datenbasis wurden zum einen die natio-
nal verfiigbaren Mikrodaten fiir Osterreich, Belgien, Dianemark, Finnland, Frank-
reich, Deutschland, Italien, Portugal, Norwegen, Schweden, die Schweiz, GroBbri-

tannien und die USA und zum anderen auch das European Community Household

# Zum Vergleich: In den Studien fiir Deutschland von Fehr u.a. (2002) sowie CorneliBen und Hiibler
(2006) konnte das Gegenteil festgestellt werden. Nach diesen Studien weisen Beschéftigte mit
einem hoheren individuellen ,,wage sweep up“ ein geringeres Arbeitslosigkeitsrisiko auf.

**Vgl. Dickens und Goette (2005, S. 3).
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Panel (ECHP) verwendet, das zusétzlich die Beriicksichtigung dreier weiterer Lan-

der (Griechenland, Irland und die Niederlande) erm(jglichte.25

Die Untersuchung nach unten starrer Lohne im Rahmen der Sweep-up-Symmetry-
Methode® von Dickens u.a. (2006) beruht auf der Annahme der symmetrischen
kontrafaktischen Lohndnderungsverteilung. Diese Annahme impliziert, dass in
Abwesenheit von Lohnstarrheiten der Mittelwert und der Median der Nominallohn-
dnderungsverteilung iibereinstimmen. Basierend auf der weiteren Annahme, dass
der Median der Nominallohndnderung gréBer null ist, wird davon ausgegangen,
dass die Abwirtsnominallohnstarrheit keinen Einfluss auf den Median der Lohnin-
derung hat, die durchschnittliche Nominallohndnderung aber verédndern kann. Die-
ser Effekt der Abwértsnominallohnstarrheit auf die durchschnittliche Nominallohn-
dnderung, der so genannte ,,wage sweep up*, wird als Produkt aus der durchschnitt-
lichen kontrafaktischen Nominallohnkiirzung und dem Anteil £, der Beobachtungen,
die eine Nominallohndnderung von null erfahren, berechnet. Der Schitzung des
Abwirtsnominallohnrigidititsgrades liegen einfache Uberlegungen zu Grunde. Es
wird angenommen, dass jeder Arbeitnehmer, der eine Nominallohndnderung von
null erhilt, in Abwesenheit von Abwéartsnominallohnstarrheit eine Nominallohnkiir-
zung hinnehmen wiirde.”” Dieser Anteil der gewiinschten aber nicht durchgefiihrten

Nominallohnkiirzungen wird nach der Formel
n=1,/(f,+¢,) (IL1)

ermittelt, wobei f,, wie oben erwédhnt, den Anteil der Beobachtungen mit Nominal-
lohninderungen von null und ¢, den Anteil der Beobachtungen mit Nominallohnén-

derungen kleiner null angeben. Fiir die Untersuchung nach unten starrer Reallohne

* Das European Community Household Panel (1994-2001) basiert auf den Haushaltsbefragungen in
15 EU-Léndern, die vom Statistischen Amt der Europdischen Union (Eurostat) initiiert und koor-
diniert wurden. Der Datensatz enthilt detaillierte Informationen iiber die demografischen und so-
ziodkonomischen Charakteristika.

*% Entspricht deren ,,Simple measures of downward nominal and downward real wage rigidity”,
Dickens u.a. (2006, S. 13 ff.).

*"Man beachte, dass diese Annahme die Stetigkeit der kontrafaktischen Lohnénderungsverteilung
impliziert.
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treffen Dickens u.a. (2006) eine weitere Annahme, ndmlich dass die erwartete
Inflationsrate, die die Zensierungsgrenze fiir die nach unten starren Reallohne dar-
stellt, kleiner als der Median der gewiinschten Nominallohnénderungsverteilung ist.
Folglich wird davon ausgegangen, dass die Abwiértsreallohnstarrheit ebenfalls
keinen Einfluss auf den Median, wohl aber auf den Mittelwert der Verteilung hat.
Entsprechend ldsst sich der gemeinsame Effekt von nach unten starren nominalen
und realen Abwirtslohnrigiditdten auf die mittlere Lohnidnderung als Differenz
zwischen dem Median und dem Mittelwert der Verteilung berechnen. Zieht man
von diesem gemeinsamen Effekt den oben berechneten ,,wage sweep up*, der durch
die Abwirtsnominallohnstarrheit zustande kam, ab, so erhdlt man den Teil des
,wage sweep up®, der nur durch die Abwartsreallohnstarrheit verursacht wird. Der
resultierende ,,wage sweep up* ermoglicht dann Riickschliisse auf den Anteil f, der
Beobachtungen mit einer Reallohndnderung von null und schlieBlich Riickschliisse
auf den Abwirtsreal/lohnrigidititsgrad r, der den Anteil der gewlinschten aber nicht
durchgefiihrten Nominallohndnderungen unterhalb der geschitzten erwarteten

Inflationsrate darstellt und wie folgt berechnet wird:

r:fr/@fr +c,J, (IL.2)

mit ¢, als dem Anteil der Beobachtungen unterhalb der erwarteten Inflationsrate. Da
die Autoren annehmen, dass die Hilfte der Beobachtungen, die eine Reallohnénde-
rung von null erfahren, eine Nominallohndnderung oberhalb und die andere Halfte
entsprechend eine Nominallohndnderung unterhalb der geschétzten erwarteten
Inflationsrate erhalten, wird im Nenner nur die Hélfte der Beobachtungen mit un-
verdandertem Reallohn beriicksichtigt. Dadurch soll der mdglichen Variation in der
Erwartungsbildung zwischen den Individuen Rechnung getragen werden.”® Die
Ergebnisse im Rahmen der Sweep-up-Symmetry-Methode seien allerdings vor

allem aufgrund der in den Daten vorliegenden Messfehler verzerrt, so dass Dickens

*Vgl. Dickens u.a. (2006, S.15).
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u.a. (2006) ihre Untersuchungen alternativ mit der Weibull-Notional-Methode

durchfiihren.?

Die Schidtzung nach unten starrer Lohne im Rahmen der Weibull-Notional-
Methode™ von Dickens u.a. (2006) erfolgt zweistufig. In der ersten Stufe fiihren die
Autoren die Identifikation und eine anschlieBende Korrektur der Messfehler durch.
Ermoglicht wird dies durch die Annahme, dass die negative Autokorrelation in den
beobachteten Daten alleinig auf die Messfehler zuriickzufiihren ist.*' In der zweiten
Stufe konnen dann, so die Autoren, die tatsdchlichen also messfehlerfreien Lohnén-
derungsverteilungen direkt beobachtet und die Abwairtslohnstarrheiten, falls vor-
handen, eindeutig identifiziert werden. Fiir die kontrafaktische Verteilung nehmen
Dickens u.a. (2006) dabei an, dass sie zweiseitig weibull-verteilt ist. Diese Vertei-
lung konne fiir fast alle Lander den oberen Teil der untersuchten Lohnidnderungs-
verteilungen besser abbilden. Die gesuchten Lohnstarrheiten, der Abwértsnominal-
lohnrigidititsgrad, der den Anteil der gewlinschten aber nicht realisierten Lohnkiir-
zungen angibt sowie der Abwirtsreallohnrigidititsgrad, der sich als Anteil der
gewiinschten aber nicht durchgefiihrten Nominallohnidnderungen unterhalb der
geschitzten erwarteten Inflationsrate definieren ldsst, werden zusammen mit den
Parametern der kontrafaktischen Lohnidnderungsverteilung im Rahmen des Modells
geschitzt. Die Autoren finden signifikante Schitzwerte fiir beide Rigiditétsarten in
allen untersuchten Léndern. Den grafischen Darstellungen nach zu urteilen, bilden

Deutschland, Irland und Norwegen die Gruppe der Lénder mit der niedrigsten

¥ Vgl. Dickens u.a. (2006, S. 13).
30 Entspricht deren ,,Model based estimates®, Dickens u.a. (2006, S. 16 ff.).

! Dieser Annahme liegt die Uberlegung zugrunde, dass die Lohnénderungen aus zwei Komponenten
bestehen: der permanenten Lohninderung und der voriibergehenden Lohninderung. Die Letztere
wird als Artefakt von Messfehlern interpretiert und als alleinige Ursache fiir die negative Autokor-
relation in den beobachteten Daten verantwortlich gemacht. Die Messfehler wiirden somit — unter
gegebener Annahme, dass die Messfehler von einer Periode zu der nichsten unkorreliert sind —
dazu fithren, dass den groflen positiven Lohnénderungen in einer Periode die kleinen oder negati-
ven Lohnénderungen in der niachsten Periode folgen und umgekehrt. Da die Messfehler als allein-
verantwortlich fiir die vorliegende negative Autokovarianz angesehen werden, kann deren Varianz
durch die geschétzte negative Autokovarianz der beobachteten Lohnénderungsverteilung und de-
ren Anteil durch die Anzahl der Personen, die nachfolgend eine hohe Lohnidnderung mit wech-
selndem Vorzeichen aufweisen, bestimmt werden. Siehe Dickens u.a. (2006, S. 16 ff.) sowie
Dickens und Goette (2005, S. 3 ff.).
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Abwirtsnominallohnstarrheit von entsprechend 9 Prozent, 12 Prozent und 16 Pro-
zent (sieche Tabelle II-1). Portugal mit 66 Prozent, die USA und Italien mit jeweils
65 Prozent sowie Griechenland mit 63 Prozent stellen dagegen die Landergruppe
mit der hochsten geschitzten Abwértsnominallohnstarrheit dar. Zu der Gruppe der
Lander mit der hochsten Abwiértsreal/lohnstarrheit gehdren Schweden mit 52 Pro-
zent sowie Frankreich und Finnland, die jeweils 50 Prozent aufweisen. Griechen-
land und die USA mit 3 Prozent und 6 Prozent, aber auch die Niederlande mit 12
Prozent und Deutschland mit 13 Prozent bilden die Gruppe mit der niedrigsten
Reallohnstarrheit. Anschlielend untersuchen die Autoren, ob die resultierenden
unterschiedlichen Ergebnisse zwischen den Léndern tatsdchlich die ,,realen Diffe-
renzen® in den Arbeitsmarktstrukturen reflektieren oder einfach auf die Eigenschaf-
ten der verfiigbaren Datensdtze zuriickzufiihren sind. Im Rahmen dieser Meta-
Analyse werden separate Regressionen mit den geschitzten nominalen und realen
Rigiditédtsgraden als zu erkldrenden Variablen durchgefiihrt. Als erkldrende Variab-
len werden zum einen die unterschiedlichen Datensatzeigenschaften und zum ande-
ren verschiedene Arbeitsmarktcharakteristika, wie z.B. der gewerkschaftliche Orga-
nisationsgrad, der Tarifbindungsgrad, der Einfluss von Mindestlohnen, der Einfluss
von gesetzlichen Bestimmungen beziiglich der Lohnindexierung, das Ausmal} der
Arbeitsschutzgesetzgebung sowie die Indikatoren fiir die gewerkschaftliche Koor-
dination und den Zentralisierungsgrad beriicksichtigt. Die Autoren finden einen
signifikanten Einfluss der meisten Datensatzeigenschaften.”” Die Unterschiede in
den geschitzten Rigiditdtsgraden zwischen den Léndern bleiben aber auch nach der
Korrektur der Differenzen in der Datenqualitéit bestehen. Bei der Untersuchung des
Zusammenhangs zwischen den Arbeitsmarktstrukturen und den Abwirtslohnrigidi-
titen stellen die Autoren iiberraschend fest, dass bei der Abwértsnominallohnstarr-
heit nur der Einfluss des gewerkschaftlichen Organisationsgrades statistisch signifi-

kant ist, wobei ein hoherer gewerkschaftlicher Organisationsgrad zu einer niedrige-

32 Als Datensatzeigenschaften wurden dabei z.B. Informationen dariiber verwendet, ob die Angaben
iiber die geleisteten Arbeitsstunden vorliegen, ob die Lohne als Basislohne (base wages) oder als
Gesamtentgelte (total earnings) berichtet werden, ob der vorliegende Datensatz eine Befragungs-
studie darstellt, ob die Daten aus dem European Community Household Panel stammen usw..
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ren Abwértsnominallohnstarrheit fiihrt. In der Regression fiir die Abwirtsrea/lohn-
rigiditdt konnten die Autoren einen schwachen, signifikant positiven Einfluss des
gewerkschaftlichen Organisationsgrades sowie des Tarifbindungsgrades feststellen.
Alle anderen untersuchten Zusammenhénge zwischen den Arbeitsmarktinstitutionen
und den Abwirtslohnrigidititen erweisen sich als nicht robust.”> AbschlieBend
untersuchen die Forscher die realen Effekte nach unten starrer Lohne auf die Ar-
beitslosigkeit und kommen zu dem Schluss, dass diese sich in der GroBenordnung

von denen in Akerlof u.a. (1996) nicht unterscheiden.*

Obwohl Dickens u.a. (2006) die mangelnde Robustheit der Ergebnisse im Rahmen
der Sweep-up-Symmetry-Methode wegen der dort nicht berticksichtigten Messfeh-
ler offen anmerken und deshalb die Weibull-Notional-Methode als préferierte Spe-
zifikation betrachten, wird in Dickens u.a. (2007) eine weitere Analyse durchge-
fiihrt, in der die Messfehler erneut unberiicksichtigt bleiben. Die Untersuchung nach
unten starrer Lohne bei Dickens u.a. (2007) erfolgt mit einer alternativen Variante
des Symmetry-Ansatzes. Die Autoren gehen von einer stetigen und symmetrischen
kontrafaktischen Lohnénderungsverteilung aus und interpretieren die beobachteten
Abweichungen von dieser Annahme als Folge von nach unten starren Léhnen.*® Der
Berechnung der Abwirtsnominallohnrigiditit liegen die gleichen Uberlegungen
zugrunde, wie die im Rahmen der Sweep-up-Symmetry-Methode (siehe Glei-
chung (II.1)). Bei der Schitzung des Abwartsreallohnrigidititsgrades versuchen die
Autoren einfacher als in der alternativen Sweep-up-Symmetry-Methode vorzugehen
und definieren diesen als den Anteil der Beobachtungen, fiir die die Abwirtsreal-
lohnrigiditit bindend ist, dividiert durch den Anteil der potenziell betroffenen Beo-
bachtungen bzw. der Beobachtungen kleiner als die geschitzte erwartete Inflations-

rate:

33 Vgl. Dickens u.a. (2006, S. 23 ff. sowie die Abbildungen 6 und 7).

* Zu beachten ist, dass es sich dabei um die gemeinsamen realen Effekte von nach unten starren
nominalen und realen Lohnen handelt, siche Dickens u.a. (2006, S. 25 ff.).

*Bei der Schitzung nach unten starrer Reallshne kommt es dabei allein auf die Symmetrieeigen-
schaft der kontrafaktischen Verteilung an, wihrend die Identifikation nach unten starrer Nominal-
l6hne auf der Stetigkeit der zugrunde liegenden gewiinschten Verteilung beruht.
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r=f,/(f, +¢,)=20~1)u, (IL3)

wobei u den Anteil der Beobachtungen in dem oberen Teil der Verteilung oberhalb
von (m+(m—7ze)) angibt, m den Median, 7° die erwartete Inflationsrate, / den
Anteil der Beobachtungen in dem unteren Teil der Lohnidnderungsverteilung unter-
halb von 7¢ und f. = 2(u-l) den Anteil der Beobachtungen, flir die Abwirtsreal-

lohnrigiditit bindend ist.

Den grafischen Darstellungen nach zu urteilen, variieren die Schitzwerte fiir die
Abwirtsnominallohnrigiditit zwischen 4 Prozent in Irland und 57 Prozent in Portu-
gal, wihrend die Variation der Ergebnisse fiir die Abwirtsrea/lohnstarrheit zwi-
schen 1 Prozent in den Niederlanden und 68 Prozent in Schweden liegt (siehe
Tabelle II-1). Fiir Deutschland betragen die Schéatzwerte 27 Prozent fiir die nomina-
le und 15 Prozent fiir die reale Abwirtslohnstarrheit.’’ AnschlieBend untersuchen
Dickens u.a. (2007) die Effekte verschiedener Datensatzeigenschaften auf die resul-
tierenden geschitzten Rigiditdtsgrade und stellen fest, dass Messfehler die Schitz-
werte flir beide Rigiditdtsarten nach unten verzerren, so dass die tatsdchlichen Rigi-
dititsgrade bei der Messfehlerberiicksichtigung héher ausfallen sollten.*® Weiterhin
analysieren die Forscher dhnlich den Untersuchungen bei Dickens u.a. (2006) die
Korrelation zwischen den geschitzten nominalen und realen Rigidititsgraden und
den ladnderspezifischen Arbeitsmarktcharakteristika und stellen heraus, dass nur der

Zusammenhang zwischen dem gewerkschaftlichen Organisationsgrad und der

*Wie aus Gleichung (I1.3) ersichtlich, wird der Anteil der von der Abwirtsreallohnrigiditit poten-
ziell betroffenen Beobachtungen in den Schétzungen dem Anteil der Beobachtungen in dem obe-
ren Teil der Lohninderungsverteilung gleichgesetzt.

37 Allerdings sind einige Ergebnisse im Rahmen dieser Untersuchung weniger plausibel, wie z.B. die
fiir die USA, wo der Abwirtsreallohnrigidititsgrad im Jahr 1987 minus 3 Prozent betrégt, also
einen negativen Wert aufweist. Die Autoren erkliren das damit, dass in diesem Fall der Anteil der
Beobachtungen im unteren Teil der Verteilung — unterhalb von der erwarteten Inflationsrate —
groBer ist, als der Anteil der Beobachtungen im oberen Teil der Verteilung, mit dem dieser vergli-
chen wird, vgl. Dickens u.a. (2007, S. 208).

*Der Vergleich der Ergebnisse in dieser Studie mit denen im Rahmen der Weibull-Notional-
Methode bei Dickens u.a. (2006), wo die Autoren eine Messfehlerkorrektur vornehmen, stiitzt
diese Erkenntnis allerdings nur zum Teil. Obwohl die geschétzten Werte bei Dickens u.a. (2006)
im Schnitt {iber alle Lénder tatsdchlich hohere Schitzwerte fiir beide Rigiditétsarten darstellen, gilt
dies nicht fiir alle der untersuchten Lander (vergleiche die Ergebnisse fiir Deutschland, Norwegen,
Schweden und Finnland).
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Abwirtsreallohnrigiditét statistisch signifikant ist, wobei ein hoherer gewerkschaft-
licher Organisationsgrad zu einer hoheren Abwdértsreallohnstarrheit fiihrt. Der
Einfluss aller anderen untersuchten Zusammenhénge zwischen den Arbeitsmarktin-
stitutionen und den Abwirtslohnrigiditdten hat sich in dieser Untersuchung als

statistisch insignifikant erwiesen.”

Anders als die oben beschriebenen mikrodatenbasierten Studien fithren Holden und
Waulfsberg (2007) ihre Untersuchungen fiir 19 OECD-Lénder mit den Sektordaten
auf der aggregierten Ebene durch, was den direkten Vergleich mit den oben zitier-
ten Mikrodatenstudien erschwert. Dennoch liefert die Untersuchung von Holden
und Wulfsberg (2007) eine interessante Ergdnzung zu der vorliegenden Evidenz fiir
nach unten starre Lohne. Bei ihren Analysen verwenden die Autoren eine nicht
parametrische Methode, in der die Identifikation nach unten starrer Lohne auf dem
Prinzip der gemeinsamen Variation der Lage der gewiinschten und der Form der
tatsdchlichen Lohnanderungsverteilung basiert. Die gewiinschten ldnderspezifischen
Lohnénderungsverteilungen werden dabei allein auf der Grundlage der empirischen
landerspezifischen Verteilungen, die das groBte Lohnwachstum aufweisen, kon-
struiert. Mittels der beobachteten ldnderspezifischen Lagevariationen wird dann
auch die Lagevariation in den gewiinschten landerspezifischen Lohnidnderungsver-
teilungen beriicksichtigt. Ausgehend von den gewlinschten ldanderspezifischen
Lohnénderungsverteilungen werden anschlieBend Wahrscheinlichkeiten fiir die
gewlinschten Lohnkiirzungen fiir jede Land-Jahr-Kombination berechnet. Diese
simulierten Wahrscheinlichkeiten werden dann mit den empirischen Lohnkiirzun-
gen verglichen. Liegt die Anzahl der simulierten Lohnkiirzungen signifikant iiber
der empirisch beobachteten Anzahl, so betrachten die Autoren dies als ein Indiz
dafiir, dass die Lohne abwirtsrigide sind. Ein weiteres interessantes Detail der
Studie von Holden und Wulfsberg (2007) stellt die Definition von nach unten star-
ren Realldhnen dar. Diese sollen nicht nur den Anteil der nicht realisierten Real-

lohnkiirzungen, sondern alternativ auch den Anteil der gewiinschten aber nicht

¥ Vgl. Dickens u.a. (2007, Abbildung 4).
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durchgefiihrten Reallohnidnderungen kleiner als minus 2 bzw. minus 5 Prozent
angeben. Entsprechend werden die Reallohnstarrheiten bei drei alternativen Zensie-
rungsgrenzen (bei 0, minus 2 und minus 5 Prozent) geschitzt.*’ Zum einen soll
dadurch der moglichen Variation in der Inflationserwartungsbildung zwischen den
Individuen Rechnung getragen werden. Zum anderen sollen damit auch die aggre-
gierten Effekte, die die Anpassungsreaktionen der Firmen auf die unterbliebenen
Reallohnkiirzungen auf der individuellen Ebene ausldsen, beriicksichtigt werden.*!
Die Schitzungen von nach unten starren Lohnen werden dabei sowohl fiir die ein-
zelnen Liander als auch fiir die Landergruppen durchgefiihrt: die englischsprachigen
Lander (Kanada, Irland, Neuseeland, GroBbritannien, die USA), die zentraleuropii-
schen Linder (Osterreich, Belgien, Frankreich, Deutschland, Luxemburg, Nieder-
lande), die nordeuropdischen Lénder (Déanemark, Finnland, Norwegen, Schweden)
und die Gruppe der siideuropidischen Linder (Italien, Griechenland, Portugal, Spa-
nien).* Die Autoren finden keine signifikante Evidenz fiir die Abwirtsreallohn-
starrheit bei der Reallohndanderung von null fiir die nord- und stideuropdische Lin-
dergruppen und nur schwache Evidenz fiir die zentraleuropidische und die englisch-
sprachige Gruppe der Linder, mit den geschitzten durchschnittlichen Reallohnrigi-
ditdtsgraden von entsprechend 6 Prozent und 3 Prozent. Holden und Wulfsberg
(2007) konnen aber eine stiarkere Evidenz fiir die nach unten starren Reallohne bei
negativen Reallohnidnderungen (bei minus 2 und minus 5 Prozent) finden. Bei der
Untersuchung nach unten starrer Nominallohne stellen die Autoren fest, dass diese
signifikant hoher als die geschitzten Reallohnrigiditétsgrade sind. Die Schétzwerte
betragen hier 20 Prozent fiir die englischsprachige, 23 Prozent fiir die zentraleuro-
pédische, 41 Prozent fiir die stideuropdische und 50 Prozent fiir die nordeuropéische
Landergruppe. AbschlieBend untersuchen Holden und Wulfsberg (2007) in ihrer

Studie, in welchem Ausmal3 die Unterschiede in den geschétzten landerspezifischen

“"Man beachte, dass die Autoren bei der Untersuchung von nach unten starren Realldhnen die
Reallohnénderungsverteilungen betrachten.

*1'Vgl. Holden und Wulfsberg (2007, S. 10 ff.).

* Die meisten geschitzten Rigidititsgrade fiir die einzelnen Linder haben sich allerdings als nicht
signifikant erwiesen, vgl. Holden und Wulfsberg (2007, Tabelle 2).
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Rigidititsgraden durch die institutionellen Differenzen in diesen Landern erklirt
werden konnen. Sie finden schwache Effekte der Arbeitsmarktinstitutionen auf die
Abwirtsreallohnstarrheit. Der Einfluss der institutionellen Charakteristika auf die
Abwirtsnominallohnrigiditit erweist sich dagegen als gewichtiger, wobei ein hohe-
rer gewerkschaftlicher Organisationsgrad und striktere Arbeitsschutzmafinahmen zu

einer hoheren nominalen Abwirtslohnstarrheit fithren.*’

Die durchgefiihrten Studien zu den nach unten starren nominalen und realen bzw.
tariflichen Lohnen, darunter die Untersuchungen im Rahmen des internationalen
Forschungsprojekts, an dem mehr als vierzig Forscher aus verschiedenen Léndern
beteiligt waren, zeugen von der bleibenden Aktualitidt und Bedeutung der Diskussi-
on um die nach unten starren Lohne. Diese Diskussion ldsst sich aufgrund der in
den vorliegenden Studien gewonnenen Erkenntnisse an dieser Stelle noch nicht

abschlieflen.

* Vgl. Holden und Wulfsberg (2006, Tabelle 6).



II.3 DAS MODELL

Die Grundlage fiir die Modellierungen liefert die Earnings-Function-Methode von
Altonji und Devereux (2000), die von den Autoren urspriinglich fiir die Untersu-
chung von nach unten starren Nominallohnen in Mikrodaten ausgearbeitet wurde.
Im Rahmen dieser Arbeit wird diese Methode dhnlich Fehr u.a. (2002) sowie
Cornelilen und Hiibler (2006) um die Moglichkeit der zusétzlichen Beriicksichti-

gung von Tariflohnstarrheiten erweitert.

I1.3.1 MODELLIERUNG DER GEWUNSCHTEN UND DER TATSACHLICHEN
LOHNANDERUNGSVERTEILUNGEN

In Abwesenheit der Abwirtslohnstarrheiten wird das Unternehmen die gewiinschte
nominelle Lohndnderung Aw; =w, —w;,,_, vornehmen wollen, wobei w; (bzw.
w;_,) den gewiinschten logarithmierten Lohnsatz fiir das Individuum 7 in der Peri-
ode ¢ (bzw. ¢t —1) darstellt. Es wird angenommen, dass sich die gewiinschte Lohn-
dnderung Aw; als eine Funktion von beobachteten Einflussfaktoren x,, einem
Parametervektor £ und einem unbeobachteten aber unabhéngig und identisch

normalverteilten Fehlerterm &, darstellen ldsst:

iid.

Aw, =x,f+¢&, £y ~ N(O,af). (IL.4)

Bei Vorliegen von Abwirtslohnstarrheiten werden die Unternehmen allerdings
nicht alle gewiinschten Lohnénderungen realisieren konnen: Liegt die Abwértsno-
minallohnrigiditét vor, so weicht die tatsdchlich realisierte faktische Lohndnderung
von der gewlinschten kontrafaktischen Lohnidnderung ab, falls die letztere negativ
ausfdllt und die Person von der Abwértsnominallohnrigiditit betroffen ist. Liegen
die tariflichen Lohnrigidititen vor, so konnen die gewiinschten Lohnénderungen
unterhalb einer tariflich vereinbarten Lohnidnderung nicht durchgefiihrt werden,
wenn die Person von der tariflichen Abwiértslohnstarrheit betroffen ist. Falls die
Unternehmen eine Nominallohnidnderung oberhalb der Wachstumsrate des Tarif-
lohns wiinschen, kann die kontrafaktische Lohnidnderung immer realisiert werden.

Das so konzipierte Modell erlaubt die Unterscheidung zwischen den drei moglichen



TEIL II. DAS MODELL 112

Rigiditdtsregimen: dem Regime mit der Abwértsnominallohnrigiditdt (N), in dem
keine Nominallohnkiirzungen durchgefiihrt werden konnen, dem Tariflohnrigidtéts-
regime (7), das keine Nominallohnidnderungen unterhalb des Tariflohnwachstums
erlaubt und dem flexiblen Regime (F), in dem jede gewiinschte Nominallohninde-
rung moglich ist. In welches dieser drei moglichen Regime ein Individuum fallt,
kann aber nicht direkt beobachtet werden. Dies kann jedoch durch die Zufallsvari-
able D, beschrieben werden, die den Wert eins mit der Wahrscheinlichkeit p"
annimmt, falls das Individuum i in das Abwirtsnominallohnrigiditétsregime fallt,
den Wert zwei hat, falls das Individuum i mit der Wahrscheinlichkeit p’ in das

Regime mit der tariflichen Lohnstarrheit féllt und sonst null ist:

Pr(Dit = 0)=Pr(i € F)= pl = (1 -p" —pr)
Pr(D, =1)=Pr(i e N)=p" (IL.5)
Pr(D, =2)=Pr(i e T)=p" .

Abbildung II-5 enthélt die grafische Darstellung der einzelnen Rigiditatsregime. Die
tatsdchlich realisierte faktische Nominallohnidnderungsverteilung ergibt sich dann
als die gewichtete Kombination aus diesen drei moglichen Rigiditétsregimen, deren
Gewichtung mit der zugehorigen Regimewahrscheinlichkeit erfolgt. In der
Abbildung I1-6 ist die stilisierte faktische Nominallohnédnderungsverteilung grafisch
dargestellt. Fiir die formale Darstellung der tatsichlich realisierten, faktischen No-

minallohnénderung gilt somit:

it —

x,p+e, falls x,f+¢ >AwstT AND,=0vD,=1vD, =2
T

Aw,, falls x,f+s, < Aw,” A D,=2
Aw, ={x,f+¢e, falls 0<x,fB+e, <Aw,' A D,=1vD,=0 (I1.6)
0 falls x,B+¢,<0 A D,=1

x,p+e, falls x,f+e,<0 A D,=0.

Im Unterschied zu den Modellen der ersten Generation zur Untersuchung von nach
unten starren Nominallohnen, stellt das Modell in Gleichung (I1.6) ein unvollstindig
zensiertes Modell mit zwei festen Zensierungsgrenzen (bei null und Aw! ) dar.

Dabei wird bei der Modellierung der Zensierungsgrenze Aw’

st 2

die die sektorspezi-
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fische Tariflohnsteigerung im Sektor s in der Periode ¢ angibt, zwischen zwei alter-
nativen Varianten unterschieden. Im Rahmen der ersten Variante wird die tarifliche
Zensierungsgrenze Aw., #hnlich Fehr u.a. (2002) aus der Differenz der logarith-
mierten Tariflohnindizes (fiir Arbeiter und Angestellte getrennt) berechnet und

somit als fest und bekannt angenommen:

Awg=wy, —w;, (1L.7)

st—1°

Da aber die Wirtschaftszweigklassifikationen in den hier verwendeten Tariflohnda-
ten des Statistischen Bundesamts und in der IAB-Regionalstichprobe (1975-2001)
nicht iibereinstimmen, mussten diese fiir die Analysen erst angepasst werden.*
Dadurch besteht die Moglichkeit, dass die berechneten Tariflohnsteigerungen nicht
préazise genug sind. Um die mogliche Verzerrung durch die fehlerhafte Vorgabe der
tariflichen Zensierungsgrenze zu beriicksichtigen, wird alternativ zu der Definition

in Gleichung (I1.7) die Zensierungsgrenze Aw., als fest aber unbekannt modelliert:
A= (W] =l )+ 7, (IL8)

wobei y, die mogliche Abweichung von der wahren Zensierungsgrenze angibt und

zusammen mit den anderen Parametern im Rahmen des Modells mitgeschétzt wird.

Beide Modellierungsvarianten der Zensierungsgrenze fiir die tarifliche Rigiditét
wurden mit Monte-Carlo-Simulationen tiberpriift. Die Ergebnisse der Simulationen
bestitigen die Vermutung, dass die fehlerhafte Vorgabe der Zensierungsgrenzen zur
Verzerrung der Schitzwerte beider (nominalen und tariflichen) Rigidititsgrade
fithrt. Die ausfiihrliche Dokumentation der Ergebnisse der Monte-Carlo-Simulatio-

nen findet sich in Abschnitt IL.5.

Ferner ermdglicht das Modell in Gleichung (I1.6) die Modellierung der funktionalen
Form der Rigidititen, wodurch die einzelnen Anteile p" und p’ der Nominal-

lohninderungen, die durch die Rigidititen verhindert werden, direkt geschétzt

* Die Wirtschaftszweige in den Tariflohndaten werden nach der Wirtschaftszweigsystematik 1993
und in der verwendeten IAB-Regionalstichprobe nach 1973 klassifiziert.
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werden konnen. Beriicksichtigt man dabei die iiblichen Restriktionen, dass es sich
bei diesen Regimeanteilen um Wahrscheinlichkeiten handelt und die Summe aller
Regimewahrscheinlichkeiten eins ergibt, so konnen die einzelnen Regimeanteile als

nichtlineare Funktionen folgender Form dargestellt werden:

1
F_
- 1+exp(aN)+ exp(aT) ’ (I1.9)
N exp(aN)
N +exp(aN)+ exp(aT) (IL.10)
r exp(aT)
und P 1+exple™ )+ expla”)’ L1

Bei den Schitzungen werden somit zuniichst o und o’ geschiitzt und dann mit
der Delta-Methode die Schitzwerte fiir die einzelnen Regimewahrscheinlichkeiten

A", p" und p” sowie deren Teststatistikwerte ermittelt.*

11.3.2 BERUCKSICHTIGUNG VON MESSFEHLERN

Sind die Daten mit Messfehlern behaftet, so kann die tatsdchlich realisierte fakti-
sche Lohndnderungsverteilung nicht direkt beobachtet werden. Die beobachtete
Verteilung unterscheidet sich dann von der faktischen Lohninderungsverteilung je
nach Art und Umfang der vorliegenden Messfehler. Messfehler deformieren somit
die tatsdchliche Lohninderungsverteilung und kdnnen bei ihrer Nichtberiicksichti-
gung je nach Art zu einer Uber- oder Unterschiitzung der wahren Rigidititsgrade

fihren.

Die tatsdchlich realisierte Lohndnderung kann auch in den hier verwendeten Daten
der TAB-Regionalstichprobe (1975-2001) nicht beobachtet werden. Die IAB-
Regionalstichprobe enthilt zum einen keine Angaben {iber die geleisteten Arbeits-

stunden und zum anderen auch keine separaten Informationen iiber die Lohnzu-

* Die Delta-Methode ist eine der bekanntesten Methoden zur Herleitung der asymptotischen Vertei-
lung von nichtlinearen Funktionen asymptotisch normalverteilter konsistenter Schétzer. Siehe zur
Delta-Methode Davidson und MacKinnon (2004, S. 202 ff.).
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schlage bzw. Sonderzulagen, so dass man nur die Entgeltinderungen (Ay,) und
nicht die faktischen Stundenlohnidnderungen (Aw; ) beobachten kann. Die beobach-
tete Entgeltinderung Ay, kann somit als eine Funktion von faktischer Lohnénde-
rung Aw; und einer Zufallsvariablen x, interpretiert werden, wobei p, die Varia-
tion in Arbeitsstunden, Sonderzahlungen sowie konventionelle Messfehler beinhal-

ten soll:
Ay, =Aw;+pu, . (I1.12)

Es wird angenommen, dass die Messfehler normalverteilt sind mit dem Erwar-
tungswert null und der Varianz 0'/2, sowie unabhingig vom Storterm der gewiinsch-

ten Lohnénderungsgleichung ¢, .

Das Modell mit beobachteter Entgeltdnderungsverteilung sieht dann folgend aus:

x,p+e, +u, falls x,f+e, = AwﬂT AND,=0vD,=1vD, =2

Aw," +u, falls x,f+e, < Aw,” A D,=2
Ay, =ix,B+¢e,+u, falls 0<x, fB+e, <Aw, A D,=1vD, =0 (I1.13)
M, falls x,B+¢,<0 A D,=1

x,f+e,+u, falls x,pf+¢,<0 A D,=0.

Da im Rahmen des so konstruierten Modells angenommen wird, dass alle vorlie-
genden Beobachtungen mit dem normalverteilten Messfehler behaftet sind, wird es
in der Literatur entsprechend als Normal-Measurement-Error-Modell (NME-

Modell) bezeichnet.

Die Parameter des Modells, B,a".,a", p", p",p", A sowieo, und o,, werden
mit der Maximum-Likelihood-Methode geschétzt. Zur ausfiihrlichen Herleitung der
zu schitzenden Log-Likelihoodfunktion im Rahmen des NME-Modells siehe An-

hang II.A (Herleitungen).

In Abbildung I1-7 wird die Bedeutung der Beriicksichtigung von Messfehlern im
Rahmen des NME-Modells mit Hilfe von simulierten Daten grafisch veranschau-
licht. Wie aus der grafischen Darstellung ersichtlich, bewirkt schon eine geringe

Messfehlerstreuung eine starke Deformation der Verteilung: Messfehler fithren
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dazu, dass die Wahrscheinlichkeitsmasse von den Anhdufungen an den jeweiligen
Zensierungsgrenzen auf die Seiten der Verteilung verschoben wird, so dass die
beobachtete Verteilung im Rahmen der NME-Modells keine erkennbaren Anhéu-
fungen mehr enthilt. Wiirde man in diesem Fall die Messfehler nicht beriicksichti-

gen, so wiirde man die wahren Rigiditdtsgrade deutlich unterschétzen.

11.3.3 KRITISCHE BEWERTUNG DES MODELLS

Wie oben beschrieben, wird im Rahmen des NME-Modells unterstellt, dass alle
Beobachtungen mit einem normalverteilten Messfehler behaftet sind. Das NME-
Modell impliziert somit, dass die Wahrscheinlichkeit, eine Entgeltinderung von
null zu beobachten, gleich null ist. Dies entspricht aber nicht den empirischen Ent-
geltdnderungsverteilungen, die fiir die meisten untersuchten Jahre deutliche Anhéu-
fungen bei null aufweisen konnen (siche Abbildungen II-1 bis 1I-4). Die Spezifika-
tion der Messfehler im Rahmen des NME-Modells scheint somit restriktiver zu sein
als in dem alternativen Mixed-Measurement-Error-Modell (MME-Modell) oder
dem Contaminated-Mixed-Measurement-Error-Modell (CMME-Modell), weshalb
diese vor allem im Rahmen der Modelle der ersten Generation zur Untersuchung
von nach unten starren Nominallohnen auch bevorzugt angewendet wurden.*® Die
Vorteilhaftigkeit dieser ,,gemischten Modellvarianten ldsst sich allerdings im
Rahmen der Modelle der zweiten Generation zur gleichzeitigen Beriicksichtigung
von Abwirtsnominal- und Tariflohnstarrheiten (bzw. Abwirtsreallohnstarrheiten)
nicht ohne weiteres ausnutzen. Der Grund liegt gerade in der gemischten Struktur
dieser Modelle, deren Likelihoodfunktionen sowohl aus den diskreten (die jeweili-
gen Zensierungsgrenzen) als auch stetigen Teilen bestehen. Dies fiihrt bei den

Schitzungen zu einem Diskontinuitétsproblem, falls die Zuordnung der einzelnen

*Im Rahmen der MME-Modellvariante wird angenommen, dass ein bestimmter Anteil der Beob-
achtungen korrekt also ohne Messfehler berichtet wird, was vor allem in den administrativen Da-
ten mit groBerer Wahrscheinlichkeit der Fall sein kann. Im Rahmen des CMME-Modells wird
zusitzlich noch der Moglichkeit Rechnung getragen, dass ein bestimmter Anteil der Beob-
achtungen sehr schlecht gemessen werden kann. In diesen beiden ,,gemischten* Messfehlerspezifi-
kationsvarianten werden die beobachteten Lohndnderungen von null als exakt gemessene Beob-
achtungen interpretiert. Siehe zu der ausfiihrlichen Erlduterung dieser Messfehlermodellvarianten
Teil I, Abschnitt 1.5.2.
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Beobachtungen zu den diskreten bzw. stetigen Likelihood-Regimeteilen unbekannt
ist.* Deshalb sind die Schitzungen im Rahmen der ,,gemischten* Messfehlermodel-
le, in denen die tarifliche Zensierungsgrenze als fest und unbekannt modelliert wird
(siche Gleichung (IL.8)), nicht ohne weiteres durchfiihrbar.”® Von der Moglichkeit
der Schitzungen mit den ,,gemischten* Messfehlermodellen, in denen die tarifliche
Zensierungsgrenze als fest und bekannt modelliert wird (siehe Gleichung (I1.7)),
wird aber abgesehen, weil die durchgefiihrten Monte-Carlo-Simulationen nahele-
gen, dass die Parameter des Modells stark verzerrt geschétzt werden, falls die vor-
gegebenen tariflichen Zensierungsgrenzen nicht den wahren Tariflohnsteigerungen

4
entsprechen.”’

Da das NME-Modell Schitzungen mit beiden Modellierungsvarianten der tarifli-
chen Zensierungsgrenze zuldsst, so dass mogliche Verzerrungen durch eine fehler-
hafte Vorgabe der tariflichen Zensierungsgrenze beriicksichtigt werden konnen,
stellt sie im Rahmen dieser Untersuchung die préferierte Messfehlerspezifikation

dar.

*"Der Beitrag der Beobachtungen aus dem diskreten Teil zur Likelihoodfunktion erfolgt mit dem
Wert der kumulierten Verteilung und ist somit kleiner als der Beitrag der Beobachtungen aus dem
stetigen Teil, der mit dem Wert der Dichtefunktion in die Likelihood eingeht. Da es unbekannt ist,
ob eine Beobachtung aus dem diskreten oder stetigen Likelihood-Regimeteil stammt, besteht bei
der Maximierung der Likelihood die Tendenz, die Beobachtungen von den Anhdufungen bei den
(unbekannten) tariflichen Zensierungsgrenzen dem stetigen Teil zuzurechnen, so dass es zu einer
kiinstlichen Verschiebung der Zensierungsgrenze kommt, an der kein Spike mehr zu finden ist.

* Man beachte, dass die ,,gemischten* Messfehlerspezifikationen im Rahmen der Modelle der ersten
Generation zur Untersuchung von nach unten starren Nominallohnen die préiferierten Spezifikatio-
nen darstellten, weil die Zensierungsgrenze der Abwirtsnominallohnrigidtit per Definition bei null
liegt und somit fest und bekannt ist.

* Speziell konnte man hier mit Monte-Carlo-Simulationen zeigen, dass bei falscher Vorgabe der
tariflichen Zensierungsgrenze die tarifliche Lohnstarrheit im Rahmen des MME-Modells gleich
null geschitzt wird. Dagegen wird Abwértsnominallohnstarrheit in diesem Fall stark iiberschétzt.
In den Schétzungen mit realen Daten ergab sich iibrigens das gleiche Bild: Die Tariflohnstarrheit
wurde gleich null geschétzt. Unklar bleibt aber, ob dieses Ergebnis darauf zuriickzufiihren ist, dass
die vermeintlichen Tariflohnsteigerungen von den wahren Zensierungsgrenzen abweichen, oder ob
die resultierende Tariflohnstarrheit von null dem zugrunde liegenden wahren datengenerierenden
Prozess entspricht.



I1.4 DATENSELEKTION

Die Untersuchungen basieren auf der IAB-Regionalstichprobe, die eine zweipro-
zentige Zufallsstichprobe aller sozialversicherungspflichtigen Beschiftigten in
Deutschland darstellt und einen Untersuchungszeitraum von 26 Jahren (1975-2001)

umfasst.

Die Analysen beschrinken sich auf die vollzeitbeschiftigten Arbeitnehmer, die
beim gleichen Arbeitgeber fiir mindestens zwei aufeinander folgende Jahre (vom 1.
Januar eines Jahres bis zum 31. Dezember des darauf folgenden Jahres) durchge-
hend beschéftigt waren. Personen, die ihren Arbeitgeber wechseln, werden von den
Untersuchungen ausgenommen. Der Grund hierfiir liegt vor allem darin, dass die
Ursache ihres Jobwechsels (freiwilliger oder unfreiwilliger Wechsel) nicht aus den
Daten abgelesen werden kann, wodurch die Interpretation ihres Verhaltens er-

schwert wird.

Das Einkommen in der [AB-Regionalstichprobe ist wegen der Beitragsbemes-
sungsgrenze rechtszensiert. Fiir Beschéftigte, deren Einkommen zensiert ist, konnen
somit keine korrekten Entgeltinderungen berechnet werden. Deshalb werden die
zensierten Meldungen aus dem Datensatz entfernt. Das fiihrt aber zu betridchtlichen
Anderungen in der Qualifikationsstruktur der Beschiftigten. Da die hoch qualifi-
zierten Arbeitnehmer dadurch unterproportional reprisentiert sind, werden sie bei
den Analysen nicht beriicksichtigt. Die Untersuchung beschréinkt sich folglich auf

qualifizierte und unqualifizierte Arbeitnehmer.”

In der IAB-Regionalstichprobe konnen zusitzliche Sozialleistungen (wie z.B.
Lohnzuschldge) nicht vom reguldren Entgelt getrennt werden. Das ist nicht unprob-
lematisch, denn solche einmaligen Zahlungen an Arbeitnehmer wurden bis 1984 in
der Beitragsbemessungsgrundlage fiir Sozialversicherungsbeitrdge nicht bertick-

sichtigt und deshalb von Arbeitgebern auch nicht systematisch gemeldet. Bekannt-

¥ Somit werden im Rahmen dieser Arbeit nur Beschiftigte mit Volks-, Haupt- und Realschulab-
schluss ohne und mit Berufsausbildung (Bildungskategorien 1 und 2) untersucht.
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lich fithrt dies im Jahr 1984 zu einem Strukturbruch in den Einkommensdaten, der

im Rahmen dieser Analysen auch berticksichtigt wird.

Weiterhin konzentrieren sich die Untersuchungen auf den produzierenden und
dienstleistenden Sektor, so dass Beschéftigte aus den Bereichen Landwirtschaft,
Bergbau, Energie, Offentlicher Sektor und private Organisationen ausgeschlossen
bleiben. Zu beachten ist dabei, dass die Tariflohnindizes, die vom Statistischen
Bundesamt bezogen wurden, nicht fiir alle Sektoren verfiigbar sind.”' So fehlen die
Tariflohndaten fiir den Sektor 14 (,,vorwiegend gesellschaftsbezogene Dienstleis-
tungen®) fiir beide Beschéftigtengruppen (Arbeiter und Angestellte), den Sektor 13
(,,vorwiegend haushaltsbezogene Dienstleistungen®) fiir die Gruppe der Angestell-
ten und den Sektor 12 (,,vorwiegend wirtschaftsbezogene Dienstleistungen®) fiir die
Gruppe der Arbeiter. Somit konnen bei den Analysen zwolf (statt in der Stichprobe
verfligbaren vierzehn) Sektoren beriicksichtigt werden. Die Tariflohnindizes fiir
Ost-Deutschland sind nur ab 1995 verfiigbar, so dass die Untersuchungen nur fiir
den Zeitraum von 1996 bis 2001 moglich wéren. Deshalb beschridnken sich die
Analysen auf West-Deutschland.” SchlieBlich wird die Stichprobe auf Beschiftigte
zwischen 25 und 62 Jahren beschrinkt. Der Grund fiir den Ausschluss der Personen
unter 25 Jahren liegt darin, dass viele Beobachtungen in diesem Altersbereich un-
plausibel hohe Wachstumsraten im jéhrlichen Einkommen aufweisen. Dies lésst
Ungenauigkeiten in der Kodierung der Variablen ,,Stellung im Beruf* vermuten.
Moglicherweise wurde der Auszubildende filschlicherweise als Vollzeitbeschéftig-
ter klassifiziert. Nach der Ausbildung verdient dann eine betroffene Person mindes-

tens doppelt soviel wie vorher.

Die Untersuchungen werden fiir Frauen und Ménner, sowie fiir Arbeiter und Ange-

stellte separat durchgefiihrt. Nach der Datenselektion stehen insgesamt 846.211

1'vgl. Statistisches Bundesamt (2003), (STATIS CD-ROM), Segmente 4031* und 4055*.

> Die durchschnittliche Wachstumsrate des Tariflohns betrigt in der Stichprobe 4,3 Prozent (mit der
Standardabweichung von 1,75 Prozentpunkten, dem Minimum bei 0,85 Prozent und dem Maxi-
mum bei 12,8 Prozent) fiir Arbeiter und der durchschnittlichen Tariflohnsteigerung von 4 Prozent
(mit der Standardabweichung von 1,57 Prozentpunkten, dem Minimum bei 0,76 Prozent und Ma-
ximum bei 7,9 Prozent) fiir Angestellte.
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Beobachtungen fiir ménnliche Beschéftigte (mit 471.987 Beobachtungen fiir Arbei-
ter und 374.224 Beobachtungen fiir Angestellte) und 789.639 Beobachtungen fiir
weibliche Beschéftigte (mit 305.128 Beobachtungen fiir Arbeiterinnen und 428.511
Beobachtungen fiir Angestellte) fiir die Analysen zur Verfiigung.



I1.5S ERGEBNISSE DER MONTE-CARLO-SIMULATIONEN

Die durchgefiihrten Untersuchungen zur gleichzeitigen Beriicksichtigung von Ab-
wiértsnominallohn- und Tariflohnstarrheiten bzw. Abwirtsreallohnstarrheiten liefern
fiir Deutschland unterschiedliche Ergebnisse zum Ausmal} der untersuchten Rigidi-
titsarten (vgl. Tabelle I1I-1). Diese unterschiedlichen Ergebnisse sind zum einen auf
die verschiedenen Datensitze und zum anderen, vermutlich zum groBeren Teil, auf
die unterschiedlichen Schétzverfahren in diesen Studien zuriickzufiihren (vgl. Ab-
schnitt 11.2). Das wirft die Frage auf, welches dieser Schitzmodelle die zuverlassi-
geren Ergebnisse hervorbringt. Die vorliegende Arbeit hat nicht den Anspruch,
zwischen diesen Schétzverfahren zu differenzieren. Sie soll lediglich mit Hilfe der
Monte-Carlo-Simulationen eine Erkldrung bzw. eine Rechtfertigung der Entschei-

dung fiir das hier verwendete NME-Modell liefern.

Die Monte-Carlo-Simulationen stellen ein hilfreiches Instrument bei der Uberprii-
fung der Giite der verwendeten Modelle dar. Sie ermoglichen zum einen Aussagen
iiber die statistischen Eigenschaften der Schétzer und somit einen zuverldssigeren
Vergleich zwischen den Spezifikationen. Zum anderen helfen die Monte-Carlo-
Simulationen ein besseres Gespiir fiir die Funktionsweise der verwendeten Modelle
zu entwickeln, was oft erst mithilfe der Uberpriifung von Schitzereigenschaften
durch die Variation der einzelnen Modellparameter méglich wird.”® Zu beachten ist
dabei, dass die Ergebnisse der Monte-Carlo-Simulationen stets unter enger Bezug-
nahme auf das Design der Experimente — vor allem auf den simulierten datengene-
rierenden Prozess — interpretiert werden sollten und nicht ohne weiteres verallge-

meinert werden koénnen.>*

Im Rahmen dieser Untersuchung sollen mittels Monte-Carlo-Simulationen vor

allem folgende Fragen beantwortet werden: 1. Wie gut kann das NME-Modell den

>3 Eine ausfiihrliche Erlduterung der Motivation und des moglichen Vorgehens bei den Monte-Carlo-
Simulationen findet sich bei Murray (2006, Kapitel 2), Green (2003, S. 919 ff.) sowie Ramanathan
(1993, S. 137 {f.).

> Vgl. Green (2003, S. 924).
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im Rahmen des Modells unterstellten datengenerierenden Prozess abbilden?
2. Kann das Modell zwischen den beiden Rigiditétsarten eindeutig differenzieren,
oder fiihrt die isolierte Untersuchung der Abwirtsnominallohnstarrheit ohne die
Berticksichtigung von im datengenerierenden Prozess auch enthaltenen Tariflohn-
starrheiten zur Verzerrung der Schitzwerte? 3. Welche Effekte hat die falsche
Vorgabe der tariflichen Zensierungsgrenze? 4. Lésst sich die unbekannte tarifliche
Zensierungsgrenze (bzw. deren unbekannter Teil) im Rahmen des Modells gut

schitzen?

Fiir jede Monte-Carlo-Simulation werden Stichproben mit zehntausend Beobach-
tungen generiert und die Schdtzungen tausendmal (mit jeweils neu generierter
Zufallsstichprobe) durchgefiihrt.”> Der simulierte datengenerierende Prozess ent-
spricht dabei dem im Rahmen des NME-Modells unterstellten datengenerierenden
Prozess und wird somit entsprechend den Annahmen des Modells (siche Abschnitte

I1.3.1 und II.3.2) konstruiert.

Die Tabellen I1-2 bis I1-6 enthalten die Ergebnisse der durchgefiihrten Monte-Carlo-
Simulationen sowie die fiir den datengenerierenden Prozess vorgegebenen Parame-
terwerte. Dabei stellen alle Variablen, die mit ,,d “ bzw. ,,# “ beginnen, die fiir den
datengenerierenden Prozess vorgegeben bzw. tatsdchlich generierten Parameterwer-
te, b0 die Konstante, b/ den Parameter der erklirenden Variablen x, se die Streuung
des Storterms der gewiinschten Lohnénderungsgleichung, »n den Grad der Ab-
wartsnominallohnrigiditit, »¢ den Tariflohnrigidititsgrad, mg den Anteil der mess-
fehlerbehafteten Beobachtungen in der Stichprobe, ms die Streuung des Messfehlers

und schlieBlich r#z die tarifliche Zensierungsgrenze (die Tariflohnsteigerung) dar.

Im Rahmen der ersten Monte-Carlo-Simulation wird, wie oben erwéhnt, die grund-
legende Frage iiberpriift, ob das NME-Modell den unterstellten datengenerierenden
Prozess gut abbilden kann. Aus 6konometrischer Sicht kann ein Modell erst dann

als gut bezeichnet werden, wenn man damit im Durchschnitt richtig schitzen kann,

> Zu beachten ist, dass diese Anzahl der Wiederholungen im Rahmen der Monte-Carlo-Simula-
tionen aufgrund der Komplexitit des zugrunde liegenden Modells und der damit verbundenen
langeren Rechenlaufzeiten als angemessen erscheint.



TEIL II. ERGEBNISSE DER MONTE-CARLO-SIMULATIONEN 123

wenn also der Erwartungswert der Schétzer dem Parameterwert entspricht. Wie in
Tabelle II-2 ersichtlich, ist dies im Rahmen dieser Simulation fiir alle Schitzer der
Fall. Beriicksichtigt man dazu die relativ geringen Standardabweichungen der
Schitzer, so kann davon ausgegangen werden, dass das NME-Modell ein geeignetes
Schiatzmodell zur gleichzeitigen Untersuchung von Abwaértsnominal- und Tarif-
lohnstarrheiten darstellt. Diese Aussage ist umso zutreffender, je mehr der reale
datengenerierende Prozess dem im Rahmen des NME-Modells unterstellten daten-

generierenden Prozess entspricht.

Im Rahmen der zweiten Monte-Carlo-Simulation wird der Frage nachgegangen, ob
die Uberlegung einiger Autoren, dass die isolierte Untersuchung von Abwirtsnomi-
nallohnstarrheiten ohne die Beriicksichtigung von Tariflohn- bzw. Reallohnstarrhei-
ten zu einer Verzerrung der Schitzwerte fiir die Abwirtsnominallohnrigiditét fiihren
wiirde, zutrifft.’® Es wird also untersucht, ob das NME-Modell in der Lage ist,
zwischen den verschiedenen Rigiditdtsarten eindeutig zu differenzieren. Fiir die
Untersuchung dieser Frage wird die Monte-Carlo-Simulation wie folgend kon-
struiert: Im datengenerierenden Prozess werden beide Rigiditdtsarten (nominale und
tarifliche) generiert, im Schatzmodell wird aber nur die Abwértsnominallohnstarr-
heit beriicksichtigt. Die Ergebnisse dieser Untersuchung sind in Tabelle II-3 darge-
stellt. Wie aus der Tabelle zu entnehmen ist, werden alle Parameterwerte verzerrt
geschitzt. Uberraschend ist dabei, zumindest auf den ersten Blick, dass der ge-
schitzte Abwdrtsnominallohnrigiditdtsgrad (rn) fast die Summe der beiden im
datengenerierenden Prozess enthaltenen Rigiditdtsgrade (¢ rn und ¢ rf) darstellt.
Auffallend ist weiterhin, dass die Messfehlerstreuung (ms) permanent liberschétzt
und die Streuung der gewiinschten Lohndnderungsgleichung (se) dauerhaft unter-
schitzt wird. Eine mogliche Erklarung fiir die resultierenden Ergebnisse konnte wie
folgt formuliert werden: Da der datengenerierende Prozess beide Rigiditédtsarten
enthilt, ist die Ausdiinnung im linken Teil der Verteilung (also im negativen Be-

reich) stirker ausgeprigt, als wenn alleinig die Abwirtsnominallohnstarrheit vorlie-

> Vgl. Bauer u.a. (2004), Barwell und Schweitzer (2005), Maida u.a. (2005).
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gen wiirde. Weil im Schétzmodell aber nur die Abwirtsnominallohnstarrheit im-
plementiert wurde, wird die gesamte Wahrscheinlichkeitsmasse, die im linken Teil
der Verteilung fehlt, einfach der Abwirtsnominallohnrigiditdt und somit der Zensie-
rungsgrenze bei null zugerechnet. Nun ist aber die tatsdchlich vorhandene Konzent-
ration der Wahrscheinlichkeitsmasse bei null aufgrund von tatsichlich existierender
Abwirtsnominallohnstarrheit nicht so stark ausgeprédgt, so dass die ,,fehlende*
Wabhrscheinlichkeitsmasse bei null einfach auf die Messfehler zuriickgefiihrt wird,
wodurch die Messfehlerstreuung iiberschitzt und die Streuung der gewiinschten
Lohnénderungsgleichung unterschitzt wird. Eine wichtige Erkenntnis aus dieser
Monte-Carlo-Simulation ist somit, dass die geschétzte Rigiditdt stark {iberschétzt
wird, falls der datengenerierende Prozess beide Rigidititsarten enthilt, aber im

Ansatz nur eine beriicksichtigt wird.

Mit Hilfe der ndchsten Monte-Carlo-Simulation wird tiberpriift, welche Effekte die
fehlerhafte Vorgabe der tariflichen Zensierungsgrenze auf die Schétzergebnisse
haben kann.”” Zunichst wird unterstellt, dass die vermeintliche tarifliche Zensie-
rungsgrenze kleiner als die wahre Tariflohnsteigerung ist. Die Ergebnisse dieser
Simulation sind in Tabelle 11-4 dargestellt. Die wahre Tariflohnsteigerung (¢ rtz)
betrdgt hier 4,5 Prozent, wihrend die vermeintliche tarifliche Zensierungsgrenze
(f rtz) bei 3,5 Prozent liegt und somit um einen Prozentpunkt geringer ausfallt. Wie
aus Tabelle 11-4 ersichtlich ist, fiihrt die falsche Vorgabe der tariflichen Zensie-
rungsgrenze in diesem Fall zu einer Uberschitzung der tariflichen Lohnstarrheit
(rt), wihrend die Abwartsnominallohnstarrheit (77) stark unterschétzt wird. Interes-
sant ist dabei, dass die Summe der geschétzten (rn und 7¢) und der im datengenerie-
renden Prozess enthaltenen Rigidititsgrade (¢ rn und ¢_rt) {ibereinstimmt. Ahnlich
den Uberlegungen in der vorhergehenden Simulation, kann dies vermutlich auch
durch den (proportionalen) Zusammenhang zwischen der fehlenden Wahrschein-
lichkeitsmasse im linken Teil der Verteilung und der Summe der Wahrscheinlich-

keitsmasse an den jeweiligen Zensierungsgrenzen erklirt werden. Bis auf die Streu-

°7 Siehe die Uberlegungen in Abschnitt I1.3.1.
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ung des Messfehlers, die hier meist {iberschétzt wird, werden alle anderen Parame-
ter des Modells (die Konstante b0, der Parameter der gewiinschten Lohndnderungs-
gleichung b/ sowie die Streuung des Storterms se) relativ gut geschétzt. Eine denk-
bare Erklarung fiir die resultierenden Verzerrungen der geschitzten Rigiditatsgrade
sowie der Messfehlerstreuung konnte wie folgt zusammengefasst werden: Da die
vermeintliche tarifliche Zensierungsgrenze kleiner als die wahre Tariflohnsteige-
rung ist, liegt sie im Bereich zwischen der nominalen Zensierungsgrenze bei null
und der wahren tariflichen Zensierungsgrenze. In diesem Bereich ist die Uberlap-
pung der Wahrscheinlichkeitsmassen, die von den Anhdufungen bei den wahren
Zensierungsgrenzen durch die Messfehler umverteilt wurden, stirker ausgeprigt.
Deshalb wird die Tariflohnstarrheit bei der vermeintlichen Zensierungsgrenze
iiberschitzt. Da nun die kiinstliche Verschiebung der tariflichen Zensierungsgrenze
nach links den rechten Teil der Verteilung als breiter erscheinen léasst, wird die

Messfehlerstreuung tiberschitzt.

Im Rahmen der ndchsten Monte-Carlo-Simulation wird nun angenommen, dass die
vermeintliche tarifliche Zensierungsgrenze grofB3er als die wahre Tariflohnsteigerung
ist. Die wahre tarifliche Zensierungsgrenze (¢ rtz) betrdgt hier wie vorher 4,5 Pro-
zent, wihrend die vermeintliche Zensierungsgrenze (f r#z) nun bei 5,5 Prozent liegt
und somit um einen Prozentpunkt hoher ausfillt. Tabelle 11-5 enthélt die Ergebnisse
dieser Simulation. Erwartungsgeméal ergeben sich auch im Rahmen dieser Untersu-
chung verzerrte Schitzwerte fiir beide Rigidititsgrade (rn und r¢), wobei hier eine
Verzerrung in die entgegengesetzte Richtung vorliegt: Die Abwértsnominallohn-
starrheit wird im Schnitt {iberschédtzt, wogegen die tarifliche Lohnstarrheit im Mittel
unterschétzt wird. Auch hierbei gilt aber, dass die Summe der in dem datengenerie-
renden Prozess tatsdchlich vorliegenden (¢ 7n und ¢_rf) und der geschitzten Rigidi-
tiatsgrade (7n und r¢) libereinstimmt. Interessant ist dabei, dass die Messfehlerstreu-
ung im Rahmen dieser Simulation, anders als in der vorangehenden Mon-
te-Carlo-Untersuchung, im Schnitt unterschétzt wird. Eine derartige Verzerrung der
Schitzergebnisse kann moglicherweise wie folgt begriindet werden: Da die ver-
meintliche tarifliche Zensierungsgrenze rechts von der wahren Zensierungsgrenze

liegt, bekommt sie von der (durch die Messfehler verursachten) Umverteilung der
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Wabhrscheinlichkeitsmasse von den Anhdufungen an den wahren Zensierungsgren-
zen nur wenig ab, weil die Uberlappung der umverteilten Wahrscheinlichkeitsmasse
rechts von der wahren tariflichen Zensierungsgrenze geringer ausfallt. Dennoch ist
diese Uberlappung bei der vermeintlichen tariflichen Zensierungsgrenze vorhanden,
so dass die tarifliche Lohnrigiditdt groer null geschétzt wird. Die restliche umver-
teilte Wahrscheinlichkeitsmasse von den Zensierungsgrenzen wird dann einfach der
nominalen Abwiértslohnstarrheit zugerechnet, wodurch diese tliberschétzt wird. Die
kiinstliche Verschiebung der tariflichen Zensierungsgrenze nach rechts fiihrt zudem
dazu, dass der rechte Teil der Verteilung nun schmaler erscheint, was zu der Unter-
schiatzung der Messfehlerstreuung fiihrt. Auch fiir diese Simulation gilt, dass die
restlichen Parameter des Modells relativ gut geschitzt werden. Die Ergebnisse der
letzten beiden Monte-Carlo-Simulationen bestitigen somit die Uberlegungen in
Abschnitt I1.3.1, dass die Modellierung der tariflichen Zensierungsgrenzen als fest
und bekannt (siehe Gleichung (I1.7)) zu verzerrten Aussagen iiber das Ausmal} der
Abwirtslohnrigidititen fiihren kann, falls die vermeintlichen tariflichen Zensie-

rungsgrenzen nicht den wahren entsprechen.

Abschlieend wird im Rahmen der néchsten Monte-Carlo-Simulation liberpriift, ob
der unbekannte Teil der tariflichen Zensierungsgrenze bzw. die Abweichung der
vermeintlichen tariflichen Zensierungsgrenze von der wahren Tariflohnsteigerung
im Rahmen des NME-Modells gut geschitzt werden kann. Die tarifliche Zensie-
rungsgrenze wird in dieser Untersuchung Gleichung (I1.8) entsprechend als fest und
unbekannt modelliert. Die Ergebnisse dieser Simulation sind in Tabelle 1I-6 darge-
stellt. Die wahre tarifliche Zensierungsgrenze (¢ rtz) betragt hier 5,0 Prozent und
die vermeintliche Zensierungsgrenze (f rtz) liegt bei 3,5 Prozent. Wie aus Tabelle
ersichtlich ist, entspricht der Erwartungswert der geschitzten Differenzen zwischen
den vermeintlichen und den wahren tariflichen Zensierungsgrenzen (drtz) den wah-
ren Abweichungen und betrdgt 1,5 Prozentpunkte. Fiir alle anderen Parameter des
Modells gilt ebenfalls, dass der Erwartungswert der Schitzer den wahren Parame-
terwerten entspricht. Die guten resultierenden Schiatzwerte der Parameter sowie die
geringen Standardabweichungen der Schétzer deuten darauf hin, dass die Modellie-

rung der tariflichen Zensierungsgrenze als fest und unbekannt zur Untersuchung
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von Abwiértsnominal- und Tariflohnstarrheiten besser geeignet ist, weil das Modell
in diesem Fall auf die moglichen Abweichungen der vermeintlichen tariflichen
Zensierungsgrenzen von den wahren Tariflohnsteigerungen flexibler reagieren

kann.

Die durchgefiihrten Monte-Carlo-Simulationen geben einen hilfreichen Aufschluss
iiber die Giite des hier verwendeten NME-Modells. Zu beachten ist allerdings, dass
die resultierenden Ergebnisse im Rahmen dieser Simulationen unter enger Bezug-
nahme auf den im Rahmen des Modells unterstellten datengenerierenden Prozess
interpretiert wurden. Bei der Beurteilung der Schitzungen mit den realen Daten,
deren wahrer datengenerierender Prozess von dem im Rahmen des NME-Modells
unterstellten datengenerierenden Prozess abweicht, letztendlich aber unbekannt ist,

sollte dies beriicksichtigt werden.”®

*Vgl. hierzu auch die Uberlegungen in Abschnitt I1.3.3 (Kritische Bewertung des Modells).



I1.6 EMPIRISCHE IMPLEMENTIERUNG UND EVIDENZ

11.6.1 EMPIRISCHE IMPLEMENTIERUNG

Fiir die Schétzung des in Gleichung (II.13) dargestellten Modells mit realen Daten
miissen zundchst die erklirenden Variablen der gewiinschten Lohndnderung
Aw;, (= w, — W;_1> spezifiziert werden. Ahnlich den Uberlegungen bei Knoppik und
Beissinger (2003) wird die Gleichung fiir den gewiinschten logarithmierten Lohn

(in Niveaus) folgend formuliert:

wr=a, + at + &, EXP, +a,EXP;} +a,EXP, +6,Z, + 5,Z,EXP, +yA,+2,, (I1.14)

mit a,,a,>0und a;<0. Dabei gibt ¢ den Zeittrend, EXP;, die potenzielle Erfah-
rung (berechnet durch Alter minus Ausbildungsjahre minus 6) und EXP;’ die quad-
rierte Erfahrung an, die der nichtlinearen (konkaven) funktionalen Beziehung zwi-
schen dem (logarithmierten) Lohnniveau und der Berufserfahrung Rechnung trégt.
Die Beriicksichtigung von EXP;’ (der potentiellen Erfahrung dritter Ordnung) in
der Gleichung erfolgt aus praktischen Uberlegungen: Sie ermdglicht die Modellie-
rung des nichtlinearen Profils zwischen der Lohninderung und der Berufserfahrung
in der Lohnénderungsgleichung. Der Vektor Z; enthélt die Dummies fiir die Variab-
le ,,Stellung im Beruf, den Dummy fiir die Bildungskategorie 2 (Personen mit
Volks-, Haupt- und Realschulabschluss und mit Berufsausbildung), Interaktions-
terme zwischen dem Bildungsdummy und der Variable ,,Stellung im Beruf*, den
Nationalitaitsdummy (dieser ist gleich eins, falls die Person auslédndischer Nationali-
tat ist), den Dummy fiir die Beriicksichtigung des Strukturbruchs im Jahr 1984
sowie die Wirtschaftszweigdummies. Z,EXP;, stellt den Vektor mit den Interaktions-
termen zwischen den Variablen des Vektors Z; und der Berufserfahrung EXP;, dar.
Vektor A, enthidlt die aggregierten Variablen: die aktuellen und verzogerten Werte
des logarithmierten Preisniveaus und der Arbeitslosenquote. Ausgehend von Glei-
chung (II.14) fiir den gewlinschten logarithmierten Lohn kann nun die Gleichung

fiir die gewiinschte logarithmierte Lohndnderung wie folgt formuliert werden:
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Aw, = (o, +a, —a, +a, )+ (2a, —3a, )EXP,+ 30, EXP;

- (IL.15)
+0,Z,+yAA, +As, .

Die ausfiihrliche Herleitung der Gleichung (II.15) fiir die gewiinschte logarithmierte
Lohnénderung findet sich in Abschnitt II.A (Herleitungen). Im Vektor der aggre-
gierten Variablen AA, sind nun die Anderungsraten der aggregierten Variablen,
wie die aktuellen und die verzogerten Werte der Inflationsrate sowie die aktuellen
und die verzogerten Anderungsraten der Arbeitslosenquote enthalten. Da das indi-
viduelle Nominallohnwachstum stark auf die erwartete Inflationsrate reagiert, stel-
len die Inflationsrate und deren verzogerte Werte die wichtigen Determinanten der
gewiinschten Lohnénderung dar. Die Schitzkoeffizienten (Inf, Infl, Inf2) treten hier
wie erwartet mit positivem Vorzeichen auf. Die Beriicksichtigung der Anderungsra-
ten der Arbeitslosenquote (und deren verzogerte Werte) in der Lohnénderungsglei-
chung basiert auf den Uberlegungen zur Lohnsetzungsfunktion. Danach hat eine
hohere Arbeitslosigkeit einen negativen Einfluss auf das Lohnwachstum. Die ge-
schitzten Koeffizienten fiir die aktuelle und die um eine Periode verzogerte Ande-
rungsrate der Arbeitslosenquote (D/u, D2u) stimmen mit dieser Uberlegung iiber-
ein. Die Beriicksichtigung der Dummy-Variablen im Vektor Z; in der Gleichung fiir
die logarithmierte Lohnidnderung wird dabei, wie aus Gleichung (II.14) ersichtlich,
durch die Interaktion dieser Dummy-Variablen mit der Variable ,,Berufserfahrung®,
die einen jdhrlichen Zuwachs um eins aufweist, erkldrt. Eine weitere Auffilligkeit
in der Log-Lohnénderungsgleichung ist der negative Koeffizient der Variable ,,Be-
rufserfahrung®, der sich aus der konkaven funktionalen Beziehung zwischen der

Berufserfahrung und dem Log-Lohnniveau ergibt.

Die Tabellen II-7 bis 1I-12 enthalten die resultierenden Ergebnisse. Die Schétzun-
gen basieren auf der Maximum-Likelithood-Methode und wurden fiir Arbeiter und
Angestellte sowie fiir Frauen und Ménner getrennt durchgefiihrt. Um die mdglichen
Verzerrungen durch die fehlerhafte Vorgabe der tariflichen Zensierungsgrenzen
(sektorspezifischen Tariflohnsteigerungen) quantitativ bewerten zu kénnen, wurden
bei den Schitzungen beide Modellierungsvarianten der tariflichen Zensierungsgren-

ze berlicksichtigt.
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11.6.2 EMPIRISCHE EVIDENZ

Tabelle II-7 zeigt die Schitzergebnisse fiir mdnnliche Arbeiter und Angestellte im
Rahmen der ersten Modellierungsvariante der tariflichen Zensierungsgrenze, in der
diese dhnlich Fehr u.a. (2002) als fest und bekannt modelliert wird (siehe Glei-
chung (I1.7)). Wie in der Tabelle ersichtlich, waren im beobachteten Zeitraum 28
Prozent der Arbeiter von der Abwirtsnominallohnstarrheit und 59 Prozent von der
Tariflohnstarrheit betroffen. Das bedeutet, dass bei den Arbeitern 28 Prozent aller
gewiinschten Nominallohnkiirzungen und 59 Prozent der gewiinschten Nominal-
lohninderungen, die geringer als das tariflich vereinbarte sektorspezifische Nomi-
nallohnwachstum ausfallen, im beobachteten Zeitraum nicht durchgefiihrt werden
konnten. Bei den Angestellten liegen die Werte bei 11 Prozent fiir die nominale und

80 Prozent fiir die tarifliche Abwiirtslohnstarrheit.>’

Die Ergebnisse der Schiatzungen im Rahmen der zweiten Modellierungsvariante der
tariflichen Zensierungsgrenze sind in Tabelle 1I-8 dargestellt. Im Rahmen dieser
Spezifikation werden die Tariflohnsteigerungen anders als in den Studien von Fehr
u.a. (2002) sowie Cornelilen und Hiibler (2006) als fest und unbekannt modelliert,
wobeil der unbekannte Teil der tariflichen Zensierungsgrenze (y,=dzg jD*) im
Rahmen des Modells mitgeschitzt wird (sieche Gleichung (I1.8)). Wie in Tabelle I1-8
ersichtlich ist, sind alle geschitzten (jahrlichen) Abweichungen der vorgegebenen
Tariflohnsteigerungen von den wahren tariflichen Zensierungsgrenzen signifikant
von null verschieden.®® Das impliziert, dass die vermeintlichen tariflichen Zensie-
rungsgrenzen im Rahmen der ersten Spezifikationsvariante nicht den wahren Tarif-

lohnsteigerungen entsprechen und die geschitzten Rigiditdtsgrade deshalb die

*In der vergleichbaren Studie von Fehr u.a. (2002), die mit der IAB-Beschiftigtenstichprobe
(1975-1995) durchgefiihrt wurde, betragen die geschitzten Werte fiir den Tariflohnrigiditatsgrad
fiir betriebstreue Beschiftigte (Arbeiter und Angestellte) im Schnitt iiber alle Jahresschéitzungen 70
Prozent. Die ausfiihrliche Beschreibung der Ergebnisse der Studie von Fehr u.a. (2002) findet sich
in Abschnitt I1.2.

8 7u beachten ist, dass der unbekannte Teil der tariflichen Zensierungsgrenze auch alternativ fiir
jede Sektor-Jahr-Kombination geschitzt wurde. Der Vergleich der Informationskriterien (aic und
bic) in diesen Spezifikationsvarianten legte aber nahe, dass die Modellierungsalternative, in der
der unbekannte Teil der tariflichen Zensierungsgrenze nur jahrlich differenziert geschétzt wird, die
bessere Spezifikation darstellt.
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verzerrten Werte darstellen.’’ Im Rahmen der zweiten Spezifikationsvariante der
tariflichen Zensierungsgrenze betrdgt der geschitzte Tariflohnrigidititsgrad fiir
Arbeiter rund 68 Prozent. Das stellt im Vergleich zur ersten Modellierungsvariante
der tariflichen Zensierungsgrenze einen um fast 9 Prozentpunkte hoheren Schitz-
wert dar. Der geschitzte Abwértsnominallohnrigiditdtsgrad liegt hingegen in der
aktuellen Schétzung bei 21 Prozent und ist demnach um 7 Prozentpunkte geringer
als in der ersten Spezifikationsvariante. Bei den Angestellten ergeben sich ebenfalls
signifikante, wenn auch quantitativ wenig bedeutende Unterschiede in den ge-
schitzten Rigiditdtsgraden. Die Schitzwerte fiir die tarifliche und die nominale

Abwirtslohnstarrheit betragen hier 82 Prozent bzw. 11 Prozent.

Fiir Frauen ergeben sich ebenfalls signifikante Unterschiede in den geschétzten
Rigiditdtsgraden zwischen den zwei Modellierungsvarianten der tariflichen Zensie-
rungsgrenze, wobei auch hier in beiden Modellierungsvarianten die Tariflohnstarr-
heit gegeniiber der Abwértsnominallohnstarrheit iiberwiegt (sieche Tabellen II-11
und II-12). Fiir Arbeiterinnen betrégt der geschétzte Tariflohnrigidititsgrad im
Rahmen der zweiten Spezifikationsvariante 69 Prozent und ist somit um 4 Prozent-
punkte hoher, als der Tariflohnrigiditiatsgrad von 65 Prozent aus der ersten Schitz-
variante. Fiir den nominalen Rigiditdtsgrad ergibt sich ein Schétzwert von 22 Pro-
zent, was einen um fast 4 Prozentpunkte geringeren Schitzwert gegeniiber der
ersten Spezifikation darstellt. Fiir weibliche Angestellte liegt die Verzerrung der
geschitzten Rigiditdtsgrade im Rahmen der ersten Spezifikation in entgegengesetzte
Richtung vor: Die Abwértsnominallohnstarrheit wird hier um fast 5 Prozentpunkte

unterschitzt und die tarifliche Lohnstarrheit rund 5 Prozentpunkte iiberschitzt. Die

% Diese Uberlegung beruht auf den Erkenntnissen in Abschnitt I1.5.



TEIL II. EMPIRISCHE IMPLEMENTIERUNG UND EVIDENZ 132

geschitzten Werte fiir die nominale und die tarifliche Abwirtslohnrigidititen liegen

im Rahmen der zweiten Modellierungsvariante bei 17 Prozent und 76 Prozent.*

Abschliefend wurden im Rahmen dieser Arbeit die Abwértsnominal- und Tarif-
lohnstarrheiten flir unterschiedliche Alters- und Qualifikationsstrukturen der Be-
schiftigten untersucht. Tabelle 11-9 enthélt die Ergebnisse flir vier unterschiedliche
Altersgruppen der minnlichen Arbeiter und Angestellten. Wie aus Tabelle II-9
ersichtlich, lassen sich bei den Arbeitern keine signifikanten systematischen Unter-
schiede in der Altersstruktur feststellen. Das gilt sowohl fiir die nominalen als auch
fiir die tariflichen Lohnstarrheiten. Bei den Angestellten konnen hingegen signifi-
kante systematische Unterschiede zwischen den Altersgruppen fiir beide Rigiditits-
arten beobachtet werden. Die Abwirtsnominallohnstarrheit nimmt hier mit dem
Alter tendenziell zu, wéhrend die tarifliche Lohnstarrheit abnimmt.* Sowohl fiir
Arbeiter als auch fiir Angestellte ldsst sich weiterhin feststellen, dass die Wahr-
scheinlichkeit, in das flexible Regime zu fallen, mit dem Alter tendenziell zunimmt.
Das deutet darauf hin, dass sich die Lohnbildung bei dlteren Beschéftigten flexibler
gestalten lasst.* Tabelle II-10 enthilt die Schitzergebnisse fiir zwei unterschiedli-

che Qualifikationsgruppen der ménnlichen Arbeiter und Angestellten. Dabei wird in

%2 Die resultierenden Schitzwerte fiir den unbekannten Teil der tariflichen Zensierungsgrenze im
Rahmen der zweiten Modellierungsvariante und die Verzerrung der geschétzten Rigiditdtsgrade im
Rahmen der ersten Spezifikation weisen dabei in allen durchgefiihrten Schétzungen ein &hnliches
Muster wie in den Monte-Carlo-Simulationen auf. So stellen z.B. die meisten geschitzten Abwei-
chungen zwischen vorgegebener tariflicher Zensierungsgrenze und tatsdchlicher Tariflohnsteige-
rung im Rahmen der zweiten Modellierungsvariante fiir Arbeiterinnen negative Werte dar. Das
impliziert, dass die meisten vermeintlichen tariflichen Zensierungsgrenzen im Rahmen der ersten
Spezifikation grofer als die wahren Tariflohnsteigerungen sind. Entsprechend wird die Abwirts-
nominallohnstarrheit in der ersten Spezifikation liberschitzt und die tarifliche Lohnrigiditdt unter-
schitzt. Fiir weibliche Angestellte ist der geschétzte unbekannte Teil der tariflichen Zensierungs-
grenze in den meisten Fallen positiv, so dass die Abwirtsnominallohnstarrheit in der ersten Model-
lierungsvariante unterschétzt und die Tariflohnstarrheit tiberschétzt wird.

% Eine mogliche Erklarung fiir die hohere Abwirtsnominallohnstarrheit im Alter konnte z.B. in der
stirker ausgeprigten Loyalitit der élteren Beschiftigten gegeniiber dem Betrieb liegen, die die
Unternehmen ihrerseits wertschitzen und auch zu belohnen versuchen. Die niedrigere Tariflohn-
starrheit bei den Alteren kann vermutlich darauf zuriickgefiihrt werden, dass iltere Angestellte
hiufiger iibertariflich entlohnt werden als jiingere Angestellte.

% Die einzige bekannte Studie, in der ebenfalls auf die Frage eingegangen wird, ob unterschiedliche
Altersgruppen unterschiedlich von der Abwértsnominallohnstarrheit betroffen sind, stellt die Stu-
die von Ekberg (2004b) fiir Schweden dar. Dort wird festgestellt, dass der Anteil der Nominal-
lohnénderungen von null bei Angestellten mit dem Alter zunimmt, wihrend bei Arbeitern eine
schwach abnehmende Tendenz beobachtet werden kann.
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den Schitzungen zwischen qualifizierten Beschiftigten (Personen mit Volks-,
Haupt- und Realschulabschluss und zusitzlicher Berufsausbildung) und unqualifi-
zierten Beschéftigten (Personen mit Volks-, Haupt- und Realschulabschluss ohne
Berufsausbildung) unterschieden. Wie in Tabelle II-10 ersichtlich ist, konnten
weder bei Arbeitern noch bei Angestellten signifikante Unterschiede zwischen

qualifizierten und unqualifizierten ménnlichen Beschiftigten festgestellt werden.®

11.6.3 BEWERTUNG DER ERGEBNISSE

Die Ergebnisse der Schitzungen legen nahe, dass der Lohnbildungsprozess in den
untersuchten Beschiftigtengruppen stark durch die Existenz von Abwértslohnstarr-
heiten geprigt ist, wobei die Tariflohnstarrheit die Abwairtsnominallohnstarrheit
dominiert. Insofern sind die resultierenden Ergebnisse im Rahmen dieser Arbeit mit
den Ergebnissen bei Fehr u.a. (2002) sowie CorneliBen und Hiibler (2006) ver-
gleichbar. Anders als in den genannten Studien wurde aber in der vorliegenden
Untersuchung zusitzlich noch beriicksichtigt, dass die geschitzten Werte fiir beide
Rigiditdtsgrade verzerrt sein konnen, falls die vermeintlichen tariflichen Zensie-
rungsgrenzen nicht den wahren Tariflohnsteigerungen entsprechen.®® Um die mog-
lichen Verzerrungen durch die fehlerhafte Vorgabe der tariflichen Zensierungsgren-
ze zu vermeiden, wurde im Rahmen dieser Arbeit die tarifliche Zensierungsgrenze —
alternativ zu der Modellierung von Fehr u.a. (2002) sowie Cornelilen und Hiibler
(2006) — als fest und unbekannt modelliert und im Rahmen des Modells mitge-
schitzt. Fiir die quantitative Abschédtzung der moglichen Verzerrung durch die
fehlerhaft vorgegebene tarifliche Zensierungsgrenze wurden Schitzungen fiir beide
Modellierungsvarianten durchgefiihrt. Dabei konnte festgestellt werden, dass die

Verzerrungen der geschitzten Rigidititsgrade im Rahmen der ersten Spezifikati-

% Fiir Frauen wurden ebenfalls Schétzungen fiir unterschiedliche Alters- und Qualifikationsstruktu-
ren durchgefiihrt. Die Ergebnisse fiir unterschiedliche Altersstrukturen weisen das gleiche Muster
auf, wie bei minnlichen Beschiftigten. In den Schitzungen fiir unterschiedliche Qualifikations-
gruppen konnten aber im Gegensatz zu den méinnlichen Beschéftigten signifikante Unterschiede in
den geschitzten Rigidititsgraden festgestellt werden. Die qualifizierten weiblichen Beschéftigten
(Arbeiterinnen wie Angestellte) weisen eine hohere nominale und eine niedrigere tarifliche Lohn-
starrheit als die Gruppe der unqualifizierten weiblichen Beschéftigten auf.

% Siehe Erkenntnisse aus den Monte-Carlo-Simulationen in Abschnitt I1.5.
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onsvariante, in der die tarifliche Zensierungsgrenze als fest und bekannt angenom-
men wird, bis zu 9 Prozentpunkte betragen. Obwohl diese Verzerrungen quantitativ
auch als moderat angesehen werden konnen, sind sie keineswegs vernachléssigbar.
Der Vergleich der Informationskriterien (aic und bic) der beiden Schétzvarianten
(sieche Tabellen I1-7 und II-8 sowie II-11 und II-12) stiitzt dabei die Erkenntnisse
aus den Monte-Carlo-Simulationen und weist darauf hin, dass die Modellierung der
tariflichen Zensierungsgrenze als fest und unbekannt die bessere Spezifikation
darstellt und deshalb der Modellierung nach Fehr u.a. (2002) bzw. Cornelilen und
Hiibler (2006) vorzuziehen ist.

Wie in Abschnitt I1.3.3 diskutiert wurde, sollte bei der Bewertung der resultierenden
Ergebnisse allerdings beriicksichtigt werden, dass der reale datengenerierende
Prozess von dem im Rahmen des NME-Modells unterstellten datengenerierenden
Prozess abweicht. Ein klares Indiz hierfiir liefern die beobachteten Anhdufungen bei
der Null-Entgeltinderung in den jahrlichen Entgeltinderungsverteilungen (siche
Abbildungen II-1 bis II-4). Diese Anhdufungen widersprechen dem im Rahmen des
NME-Modells unterstellten datengenerierenden Prozess, der per Definition keine
Anhéufungen enthalten darf.®’ Es ist deshalb zu erwarten, dass die resultierenden

Schitzergebnisse im Rahmen des NME-Modells die verzerrten Werte darstellen.®®

Einen weiteren Hinweis auf Unterschiede zwischen dem realen und dem unterstell-
ten datengenerierenden Prozess und folglich auf die mdgliche Verzerrung der
Schitzergebnisse liefern die sogenannten ,,Rundungslocher in den beobachteten

Entgeltdnderungsverteilungen. Das Einkommen ist in der hier verwendeten Version

% Die Anwendung der alternativen Messfehlermodellvarianten (MME- und CMME-Modell), die den
realen datengenerierenden Prozess besser beschreiben konnen, hat sich im Rahmen der Modelle
der zweiten Generation zur gleichzeitigen Untersuchung von nach unten starren nominalen und
realen bzw. tariflichen Lohnstarrheiten als prekdr erwiesen. Eine ausfiihrliche Erlduterung der
dabei auftretenden Probleme findet sich in Abschnitt 11.3.3. Vergleiche dazu auch Dickens u.a.
(2006, FuBnote 5), die ebenfalls darauf hinweisen, dass sich die Ergebnisse der Studien aus der
frithen Phase des International Wage Flexibility Project (gemeint sind hier die Studien von Bauer
u.a. (2004), Barwell und Schweitzer (2005) sowie Maida u.a. (2005)), die eine Variante des MME-
Modells anwenden, fiir einige Lénder als nicht robust erwiesen haben.

% Unklar bleibt aber die quantitative Bedeutung dieser Verzerrungen. Vermutlich ist diese umso
groBer, je stiarker der reale und der unterstellte datengenerierende Prozess voneinander abweichen.
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der TAB-Regionalstichprobe als Bruttotagesentgelt auf ganze Betrige gerundet
enthalten. Die Rundungen in den Niveauwerten haben Auswirkungen auf die be-
rechneten Entgeltinderungen und fiihren in der Entgeltinderungsverteilung zu den
. Rundungsléchern® und zusitzlichen Anhiufungen.” Die Abbildungen II-8 und
II-9 vermitteln einen Eindruck von diesen Rundungseffekten. Abbildung II-8 ent-
hilt die stilisierten Darstellungen der Entgeltverteilungen sowie der resultierenden
Entgeltdnderungsverteilungen bei Vorliegen von Rundungsfehlern in den Entgelt-
daten. Abbildung II-9 zeigt zum Vergleich die stilisierten Verteilungen ohne Run-
dungsfehler in den Daten. Wie in den Abbildungen ersichtlich ist, fiihren Run-
dungsfehler in den Entgeltniveaus zu einer Formverdanderung der tatséchlichen
Entgeltdnderungsverteilung. Diese Formveridnderung kann félschlicherweise auf die
realen oder die tariflichen Lohnstarrheiten zurtickgefiihrt werden und somit Schat-
zungen von nach unten starren Nominallhnen beeinflussen.”® Deshalb ist zu hinter-
fragen, ob die geschdtzten Rigidititsgrade den im realen datengenerierenden Pro-
zess enthaltenen Rigidititsanteilen entsprechen oder ob sie nicht — zumindest zum

Teil — ein Artefakt von Rundungsfehlern darstellen.””

% Vgl. dazu auch Beissinger und Knoppik (2000), die in ihrer Studie mit der IAB-Beschiftigten-
stichprobe (1975-1995) dhnliche Effekte durch die Trunkierung der Entgelt-Variable beobachten
konnten.

7 Tatséchlich ergaben sich in den Monte-Carlo-Simulationen zur Untersuchung dieser Rundungsef-
fekte in 27 Prozent der Schitz-Wiederholungen verzerrte Schitzwerte fiir beide Rigiditétsgrade,
wobei die Tariflohnstarrheit tiberschitzt und die Abwiértsnominallohnstarrheit zum Teil sehr stark
unterschétzt wurde. In 46 Prozent der Fille ergaben sich gute Schitzwerte fiir beide Rigiditétsar-
ten. In den restlichen 27 Prozent der durchgefiihrten Schitzwiederholungen ergaben sich unplausi-
bel hohe Werte fiir die geschitzte tarifliche Zensierungsgrenze, so dass die Ergebnisse in diesen
Féllen nicht interpretiert werden konnten.

"' Die Klirung dieses Sachverhalts stellt u.a. den Gegenstand des nichsten Projektvorhabens dar, in
dessen Rahmen die Analysen mit der schwach anonymisierten Version der ITAB-Beschiftigten-
stichprobe durchgefiihrt werden sollen. Der Vorteil der schwach anonymisierten Version der [AB-
Beschiftigtenstichprobe liegt u.a. darin, dass sie die Variable ,,Entgelt* mit einer Genauigkeit von
zwei Dezimalen enthélt, wodurch die oben beschriebenen ,,Rundungseffekte” vermieden werden
konnen.



I1.7 ZUSAMMENFASSUNG

Das Anliegen dieser Studie war es, die nach unten starren nominalen und tariflichen
Lohne mit der Earnings-Function-Methode fiir West-Deutschland auf der Grundla-
ge der IAB-Regionalstichprobe (1975-2001) zu analysieren. Im Laufe der Untersu-
chungen konnte festgestellt werden, dass die ,,gemischten Messfehlermodell-
varianten der Earnings-Function-Methode, die im Rahmen der Modelle der ersten
Generation die robusteren und deshalb auch die préferierten Spezifikationen dar-
stellten, im Rahmen der Modelle der zweiten Generation, in denen zusitzlich eine
alternative Abwdértslohnstarrheit berticksichtigt wird, nicht ohne weiteres funktio-
nieren. Deshalb wurde die Untersuchung von nach unten starren nominalen und
tariflichen Lohnen im Rahmen dieser Arbeit dhnlich Fehr u.a. (2002) sowie
Cornelilen und Hiibler (2006) mit der einfacheren NME-Modellvariante der Ear-
nings-Function-Methode durchgefiihrt. Die Ergebnisse der Schiatzungen belegen die
Existenz von nach unten starren Lohnen in West-Deutschland, wobei die tarifliche
Lohnstarrheit die Abwirtsnominallohnstarrheit dominiert. Mit Hilfe von Monte-
Carlo-Simulationen konnte allerdings aufgezeigt werden, dass die Parameter des
NME-Modells nur dann zuverlédssig geschitzt werden, wenn der reale datengenerie-
rende Prozess dem im Rahmen des Modells unterstellten datengenerierenden Pro-
zess entspricht. So konnte zum Beispiel mit den Simulationen aufgedeckt werden,
dass im Falle einer Abweichung der fiir die Schitzung vorgegebenen tariflichen
Zensierungsgrenze von der wahren Tariflohnsteigerung, die gesuchten Rigiditéts-
grade verzerrt geschitzt werden. Um die moglichen Verzerrungen durch eine fal-
sche Vorgabe der tariflichen Zensierungsgrenze zu vermeiden, wurde alternativ die

tarifliche Zensierungsgrenze im Rahmen des Modells mitgeschétzt.

Die beobachteten Anhdufungen bei der Null-Entgeltdnderung und die sogenannten
,Rundungslocher in den jdhrlichen Entgeltinderungsverteilungen liefern aber
weitere Hinweise auf Unterschiede zwischen dem realen und dem im Rahmen des
NME-Modells unterstellten datengenerierenden Prozess und folglich auf eine mog-

liche Verzerrung der geschitzten Werte.
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Berticksichtigt man alle moglichen Verzerrungen der im Rahmen des NME-
Modells ermittelten Schitzergebnisse, so kann in der vorliegenden Arbeit nicht
argumentiert werden, dass die Untersuchung von nach unten starren nominalen und
tariflichen Lohnen mit dieser Modellvariante eine bessere Alternative zur alleinigen
Untersuchung von nach unten starren Nominall6hnen in den robusteren MME- und

CMME-Modellvarianten im Rahmen der Modelle der ersten Generation darstellt.



II.A HERLEITUNGEN

I1.A.1 KONTRAFAKTISCHE LOHNANDERUNG

Der gewiinschte logarithmierte Lohn (in Niveaus) fiir das Individuum i in der Peri-
ode ¢ stellt den logarithmierten Lohn dar, den die Unternehmen in Abwesenheit von

nach unten starren Lohnen gern realisieren wiirden. Er wird folgend formuliert:
w; =a, +a,t + o, EXP, +a,EXP; +a,EXP, +5,Z, + 5,Z,EXP, +yA ,+&,. (IL.16)

Eine ausfiihrliche Erlduterung der einzelnen Determinanten der gewiinschten

Log-Lohngleichung erfolgt in Abschnitt I1.6.1 (Empirische Implementierung).

Die gewiinschte logarithmierte Log-Lohnidnderung fiir das Individuum i in der

Periode ¢ kann dann wie folgt hergeleitet werden:

A= at,(t — (¢~ 1)+, (EXP, - (EXP, -1))+a, (EXP? - (EXP, -1))
+a, (EXRf —(ExP, 1) )+ 8,Z, +yAA , +AZ,
= (o, + &, + o, (EXP? —(EXP? —2ExP, +1))
+a, (EXRf —(ExP, —1)’(EXP, - 1))+ 5,Z, +yAA, +AE,
= (&, + &, W+ o, REXP,~ 1)+ a,(EXP} - (EXP? —2EXP, +1)(ExP, —1))  (IL17)
+0,Z, +yAA , + Ag,
= (@, + @, — ; J+ 20, EXP, +a,(EXP; - (EXP} —3EXP? +3EXP? —1))
+0,Z, +yAA , +Ag,
=(a, +a, —a, +a,)+2a, —3a,)EXP, +30,EXP} +5,Z, + yAA .+ AE,.

Wie aus der Herleitung ersichtlich ist, wird in der Lohnénderungsgleichung die
Beriicksichtigung des nichtlinearen Lohndnderungs-Berufserfahrungs-Profils durch
die Aufnahme der potentiellen Erfahrung dritter Ordnung in der Gleichung fiir das
logarithmierte Lohnniveau ermdglicht. Anders als in der Log-Lohnniveaugleichung
ist der Koeffizient der potentiellen Erfahrung in der Log-Lohndnderungsgleichung
wegen «, <0 negativ und der Koeffizient der potentiellen Erfahrung zweiter Ord-

nung positiv.
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I1.A.2 LIKELIHOODFUNKTION FUR DAS MODELL MIT NOMINALER UND
TARIFLICHER ABWARTSLOHNRIGIDITAT

Das Modell erlaubt die Unterscheidung zwischen den drei moglichen Rigiditétsre-
gimen: dem Regime mit der Abwértsnominallohnrigiditdt (N), in dem keine Nomi-
nallohnkiirzungen durchgefiihrt werden konnen, dem Tariflohnrigidtitsregime (7),
das keine Nominallohninderungen unterhalb des Tariflohnwachstums Aw’ erlaubt
und dem flexiblen Regime (F), in dem jede gewiinschte Nominallohndnderung
moglich ist. Das Individuum kann zu einem dieser drei moglichen Rigiditdtsregime
gehdren.”” Weiterhin wird angenommen, dass sowohl der Stérterm der gewiinschten
Lohnénderungsgleichung ¢, als auch der Messfehlerterm 4, unabhdngig und
identisch normalverteilt sind. Das Modell mit beobachteter Entgeltinderung wird

folgend definiert:

x,p+e,+u, falls x, p+g, 2 Awl.tr

AwitT +u, falls x,f+¢, < Awl.tT A D,=2

Ay, =3x,fp+e,+u, falls 0<x,[+¢, < Awt.tT A D,=1vD,=0
M falls x,f+¢,<0 A D,=1

x,p+e,+u, falls x,f+¢,<0 AD,=0, (IL.18)

mit Pr(Dnzl):Pr(ieN)sz , Pr(Dl.,=2)=Pr(ieT)=pT und
Pr(D,=0)=Pr(i e F)=(1-p" - p )=p" .

Die zu maximierende Likelihoodfunktion fiir eine einzelne Beobachtung ergibt sich
dann aus der Summe von den in Gleichung (I.18) dargestellten fiinf Regimeteilen,
die mit den zugehdrigen Auftrittswahrscheinlichkeiten gewichtet werden. Aus
Griinden der Ubersichtlichkeit werden die Variablenindizes it im Folgenden wegge-

lassen:

LLNME _L + LAw* <Aw” ) ’OT +L0S Awx < Aw” ) (1 - pT ) +

Awx > Aw”

(IL.19)
LAw*<0.pN +LAW*<0'(1_ION _IOT) :

" Die Herleitungen basieren auf den Uberlegungen bei Knoppik (2001), Goette (2002), sowie
Knoppik (2006), einem Arbeitspapier im Rahmen des gemeinsamen Forschungsprojekts.
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Regimeteil 1: Aw* > Aw'" .

Falls die gewiinschte Lohninderung iiber dem Tariflohnwachstum liegt, kann sie
immer realisiert werden. Die beobachtete Lohnénderung ist in diesem Regimeteil

Ay=xf+e+pu mit y=Ay—xpf-¢.

Fiir die gemeinsame Dichtefunktion von ¢ und x gilt unter Berlicksichtigung der

Annahme, dass beide Variablen unabhingig voneinander sind:

ol e 4]

Die Likelihoodfunktion fiir das Ereignis u=Ay-xf-s und £>Aw" —xp kann somit

wie folgt formuliert werden:

Lo :Pr(,u:Ay—x,B— £, 5>Awr—xﬂ)— I]‘)(E,Ay—xﬂ—g)dg
-xp

= ! I exp — l (gJ + (Ay_xﬁ_gJ d&'
2ro,0, (s —p) 2|\o, o,

! [ 1|0,8"+0; ((Ay ) —2(Ay—xﬂ)g+gz)
= exXp| — — de
27[0_30” (AWT*X/J’) 2 L O-c O-/z
T [ o2g? 2 2.2
- 2 : .[ P _% O-;lgz +G (Ay XIB) -2 Z(Ay 2Xﬂ) 582:|Jdg
MO0, (r—up) (0.0, clo; PR oo’
2 [ 2
=3 1 exp —% s282+(Ay_fﬂ) 2Ay Xﬂ }]da
OO, (s -op) I o’
o, (v—xp) Z(Ay xBles , (dy—xp) (I1.20)
1 < 1 0/21 G,us (SO' )2
= I exp| —— , “ de
XN P I
2 \2
(sa#)

2( 2 2
u (O-E +O-/l)

-1 T exp| -+ [sg_(Ay—zxﬂ)Jz+(Ay—;ﬂ)z(1_ o}, ﬂ e
" 7 o

2ro 0 (T ) 2_ 5o, o,
) i 2 2
= ! j exp —l (sg—(Ay_f’B)J +(Ay2— xﬂ;) de
2ro,0 (s —1p) 2 so, (05 +Gﬂ)

2 2
= ! exp| — ! 7(Ay xﬁ) I Lexp —l ss—i(Ay_fﬂ) de
2700, 2 /O-‘g +O'u (s —5) 2z 2 5o,
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- 21 2(/{ Ayz—xﬂ2 | Zlﬂexp(_;tzjdt
\/Gg +Gﬂ \/05 +0” [S(Awr_xﬁ)_(Ayﬂzcﬂ)J

.S‘Uﬂ

1 ¢{AV‘”gl}—q{@wT_ﬁﬂwf”“fﬂﬂ-

- 2 2 2 2
SO
\/0'5 +o, \/O'g +o, P

Dabei gibt ¢(-) die Dichtefunktion und @(-) die kumulierte Dichtefunktion einer

standardnormalverteilten Variablen an.

Regimeteil 2: Aw* <Aw" AD=2.

Wenn die gewlinschte Lohninderung unter dem Tariflohnwachstum liegt, kann sie
nicht realisiert werden, falls das Individuum von der Tariflohnrigiditét betroffen ist.
In diesem Fall entspricht die tatsdchlich realisierte Lohninderung dem Tariflohn-

wachstum.

Die beobachtete Lohnénderung ist in diesem Regimeteil Ay =Aw" +x mit

ﬂ@zl{”ﬂwj.

o,

Die Herleitung der Likelihoodfunktion fiir diesen Regimeteil ist einfacher, weil die

Bedingungen =Ay-Aw" und ¢ <Aw’ — xp unabhingig sind:

ot < T aDey = PI'(/J =Ay— Aw', e < AW’ — xp )

=1¢(W] (AW]“ﬁ) ! q{ t J‘”: 1 ¢(Ay—AwT J (D(Awr—xﬂj. (I1.21)

o) o o o o o

H M -0 & & M H &

Regimeteil 3: 0<Aw" <AW" AD=1vD=0.

Liegt die gewiinschte Lohninderung im Intervall [0; Aw” ), so kann sie nur reali-
siert werden, falls das Individuum entweder in das Nominallohnrigiditdtsregime
oder in das flexible Regime fillt. Die beobachtete Lohnénderung ist in diesem

Regimeteil Ay =xp+e+pu mit u=Ay—xp-¢.
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Die Herleitung der Likelihood fiir x=Ay-xp-s und 0-xB<e<Aw’ —xpB gestaltet
sich dhnlich der Herleitung der Likelihoodfunktion fiir den Regimeteil 1 und sieht

wie folgt aus:

:Pr<,u:Ay—x,B— g, 0—xB<e<Aw’ —xﬁ):

0<Aw" <Aw! AD=1v D=0
(aw —xp)
= I f (g, Ay—xﬂ—g)dg
0-xp

(Awrfxﬁ) 2 _ _ 2
BN ] (8] +(Ayxﬁ&"} e
2m0,0, o7y 2|\ o, o,
R Ay—xf8 RO 1,
_\/ — ¢[\/ = .f 2”exp[—zt jdt
O-z: o O-z: O-u {(O—Xﬂ)x—Ayi‘fﬂ]

| 4,{ - ]-q{w_xﬂ)s_w—;ﬁ]_@@o_xﬂ)s—”‘:‘/”ﬂ.

- 2 2 2 2
\/0'5+0'# \/O'E+G# |

(11.22)

]

Regimeteil 4: Aw* <0 A D=1.

Entspricht die gewiinschte Lohnénderung einer Nominallohnkiirzung, so kann sie
nicht realisiert werden, falls das Individuum von der Abwértsnominallohnrigiditét
betroffen ist. Die beobachtete Lohnénderung ist in diesem Regimeteil Ay = 4 mit

f(u)=l¢(Ay].

o, \o,

Die Likelihoodfunktion fiir das Ereignis x=Ay und ¢ <-xg sieht dann folgend aus:
LAW*<0 A D=1 :Pr( /U = Ay’g < _‘xﬂ):

:;({iyJ Iﬁ;¢(;]dt:;¢[fJ q{_;ﬂ) (11.23)

u \“n) -0 e \ Ve u

Regimeteil 5: Aw* <0 A D=0.

Ist die gewliinschte Lohnénderung negativ und ist das Individuum nicht von der

Abwirtslohnstarrheit betroffen, so kann die gewiinschte Lohnkiirzung auch reali-
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siert werden. Die beobachtete Lohnénderung ist in diesem Regimeteil Ay =xg+¢+ u
mit u=Ay-xp-¢. Fiir die Likelihoodfunktion des Ereignisses u=Ay-xg—¢ und
e<—xp gilt:

-xp
L onpoo :Pr(,u:Ay—xﬁ— g, £<—xﬂ) = jf(s,Ay—xﬁ—g)dg

—©

I J[{SJ {Ay—xﬁ—g] ] ie
27r0' o, 2|\ o, o,
<,xﬁ)s,A;;ﬁ} (I1.24)
[y L1
\/0'3+0' [\/a +o) ] —Jo-o Z”exp 2t t
_ 1 {Ay xp J{Q((_xﬂ)S_Ay_fﬂﬂ'
\/a§+a \/0' +0? SO,

Die zu maximierende Likelihoodfunktion fiir eine einzelne Beobachtung im Rah-

men des NME-Modells sieht somit wie folgt aus:'

LNME(Qx\Ay Ay —xp I—QK(AWT—xﬂ)s—Ay_zx’BJ -1
\/0' +O' \/O' +G SO,
N l¢(Ay—AwT}D[AwT—xﬁJ o+ 1 ¢[ Ay —xf J
o, Oy, O, \/0' +0' \/0' +0?
T Ay —xp Ay —xp T
.(I)[(Aw —xp)s— = ]—@[(O—Xﬂ)s— = H.(l—p) (I1.25)

+ 1¢(AyJ q)(_xﬂ}p‘v
o, \o, o,

4 1 Ay —xp _B)s =B Yo7
\/0'§+0' [\/0' +o? J{d{( 2 5o, ﬂ (1 L 'D)

mit Q :( e B,00,00, 0", p" ) als dem Vektor der zu schitzenden Parameter.

" In der Studie von Fehr u.a. (2002), in der ebenfalls zwischen nominalen und tariflichen Abwirts-
lohnstarrheiten unterschieden wird und an der sich diese Untersuchung auch orientiert, erfolgt die
Aufteilung der einzelnen Rigiditdtsregimeteile anders. Beide Herleitungsvarianten wurden anhand
von Simulationsschitzungen iiberpriift. Sie fiihren zu gleichen Ergebnissen, so dass sie als Alterna-
tiven angesehen werden konnen. Zu beachten ist nur, dass im Rahmen der hier dargestellten Mo-
dellierungen vorausgesetzt wird, dass die zweite Zensierungsgrenze (Tariflohnwachstum) groBer
als null (Zensierungsgrenze fiir die Abwértsnominallohnrigidtit) sein muss. Das ist in den hier
verwendeten Tariflohndaten fiir jede Periode und jeden Sektor der Fall.



II.B ABBILDUNGEN

ABBILDUNG II-1: JAHRLICHE ENTGELTANDERUNGSVERTEILUNGEN FUR ANGESTELLTE IN WEST-
DEUTSCHLAND
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ABBILDUNG II-2: JAHRLICHE ENTGELTANDERUNGSVERTEILUNGEN FUR ARBEITER IN WEST-
DEUTSCHLAND

Anteil

1976

.

1982

1988

1994

2000

-2 -1 0

1

1977

1983

1989

b

1995

&

2001

i

12

1978 1979

ks

1984 1985
1990 1991
1996 1997

Log-Entgeltanderungen

1980

A

1986

1992

1981

Mm_
1987

1993

1999

-2 -1 0 1 2
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ABBILDUNG II-3: JAHRLICHE ENTGELTANDERUNGSVERTEILUNGEN FUR WEIBLICHE ANGESTELLTE

Anteil

IN WEST-DEUTSCHLAND
1976 1977 1978 1979 1980 1981
1982 1983 1984 1985 1986 1987
1988 1989 1990 1991 1992 1993
1994 1995 1996 1997 1998 1999
-2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2

2000 2001

-2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2

Log-Entgeltanderungen

ABBILDUNG II-4: JAHRLICHE ENTGELTANDERUNGSVERTEILUNGEN FUR ARBEITERINNEN IN WEST-

Anteil

DEUTSCHLAND

1976 1977 1978 1979 1980 1981

(W W T W

1982 1983 1984 1985 1986 1987

|

1988 1989 1990 1991 1992 1993
1994 1995 1996 1997 1998 1999
-2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2
2000 2001
-2 -1 0 1 2 -2 -1 0 1 2

Log-Entgeltdnderungen
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ABBILDUNG II-5: GRAFISCHE DARSTELLUNG DER EINZELNEN RIGIDITATSREGIME

f(Aw)

it

. ,’T
0 Aw Aw?

D, =0, falls das Individuum in das flexible Regime fillt, Pr(Dit = O)z pF.

D, =1, falls das Individuum in das Nominallohnrigidititsregime fillt, Pr(Dit = l): pN.
D, =2, falls das Individuum in das Tariflohnrigidititsregime fallt, Pr(Dl.l = 2)= pT.
Aw* : tatsichlich realisierte Nominallohniinderung.

Aw": tarifvertraglich vereinbarte Nominallohnénderung.
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ABBILDUNG II-6: STILISIERTE DARSTELLUNG DER FAKTISCHEN LOHNANDERUNGSVERTEILUNG

A s(ow)

Die tatsichlich realisierte faktische Nominallohndnderungsverteilung ergibt sich als gewichtete
Kombination aus drei moglichen Rigiditatsregimen (F, N und 7). Die Gewichtung der einzelnen
Rigiditatsregime erfolgt mit den zugehdrigen Regimewahrscheinlichkeiten ( 0 F Yo N Yo h.

In der Darstellung wird angenommen, dass p Y und P T groBer null sind.
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ABBILDUNG II-7: STILISIERTE DARSTELLUNG DER GEWUNSCHTEN, DER TATSACHLICHEN UND DER
BEOBACHTETEN LOHNANDERUNGSVERTEILUNG SOWIE DEREN STREUDIAGRAM-

ME

N N o~ 4

© C: ©
T g T
£ £ £

o) [Ye] o)

Eh < Sl

o T A‘Id'nﬂ T T T o '_I_"I“-"ﬂ:[l]:l'I T T T o '_V_‘Fﬁ]ﬂﬂ T

-4 -2 0 2 4 6 -4 -2 0 2 4 .6 -4 -2 0 2 4 6
dwnot dwtrue dwobs
& 4

< < 4

N 4 N 4
3 )
£ E
B o Zo-

o~ o~

2 <
! T T T T ! T T T T
-4 -2 0 2 4 4 -2 0 2 4
dwnot dwnot

Normal-Measurement-Error-Modell:

by (Konstante) = .01; b; (Parameter des Regressors) = 2.0; mx (Regressor) = .04; o° (Streuung der
kontrafaktischen Gleichung) =.1; o (Streuung des Messfehlers) =.025; p" (Nominallohnrigidi-
titsgrad) = .4; p” (Tariflohnrigidititsgrad) = .2.

Zur Definition der gewlinschten (dwnot), der tatsdchlichen (dwtrue) und der beobachteten (dwobs)
Lohnénderungsverteilung siehe Abschnitt I11.3.1 und 11.3.2.
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ABBILDUNG II-8: STILISIERTE DARSTELLUNG DER VERTEILUNGEN BEI VORLIEGEN VON RUN-
DUNGSFEHLERN IN DEN DATEN

[+
8 -
M ©
R
©
< =
] T
1 z S
< | nliL <
S <+
3 -
& 8
o T T T o T T T
60 80 100 120 60 80 100 120
entgelt(t) gerundet entgelt(t-1) gerundet
RE N N
© | © ©
T T
4 - €~
H‘H‘H““VNM | Nlhm‘m |
o) 0 o)
) | ) Jﬂ‘d‘d
o |‘“{H-H—h| T T O T T © T T T
-1 115 -1 115 -1 0 1 .15

dwnot

Normal-Measurement-Error-Modell:

0
dwtrue

by (Konstante) = .01; b; (Parameter des Regressors) = 1.2; mx (Regressor)=.02; o* (Streuung der
kontrafaktischen Gleichung) =.015; o* (Streuung des Messfehlers) =.015; p" (Nominallohnrigi-
ditdtsgrad) = 4; p” (Tariflohnrigidititsgrad) = .005;

entgelt(t) gerundet: aktuelle Entgeltverteilung bei Vorliegen von Rundungsmessfehlern;

entgelt(t-1) gerundet: die um eine Periode verzdgerte Entgeltverteilung bei Vorliegen von Run-
dungsmessfehlern.

Zur Definition der gewiinschten (dwnot), der tatsdchlichen (dwtrue) und der beobachteten (dwobs)
Lohnéinderungsverteilung siehe Abschnitt I11.3.1 und 11.3.2.
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ABBILDUNG I1-9:

-1

DEN DATEN

© ©

< N <

© ©
= O = O
2 ICh
< <

< <

< <

o N

< <

© T T T T © T T T

60 80 100 120 60 80 100 120
entgelt(t) entgelt(t-1)

N4 N

o] o
T T T
T~ IS <
< < <

“’ mmwm “’ I

< <

o |Jﬂ-ﬁﬂr T T O'_V'—‘ﬂjﬂ]ﬂl

0 115 -1 0 1 .15

dwnot

Normal-Measurement-Error-Modell:

dwtrue

15

—

o}
o

o

STILISIERTE DARSTELLUNG DER VERTEILUNGEN OHNE RUNDUNGSFEHLER IN

by (Konstante) = .01; b; (Parameter des Regressors) = 1.2; mx (Regressor)=.02; o* (Streuung der

kontrafaktischen Gleichung) =.015; o* (Streuung des Messfehlers) =.015; p" (Nominallohnrigi-
ditdtsgrad) = 4; p” (Tariflohnrigidititsgrad) = .005;
entgelt(t): aktuelle Entgeltverteilung;

entgelt(t-1): die um eine Periode verzogerte Entgeltverteilung.

Zur Definition der gewiinschten (dwnot), der tatsdchlichen (dwtrue) und der beobachteten (dwobs)
Lohnénderungsverteilung siche Abschnitt 11.3.1 und 11.3.2.
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TABELLE I1-1: UBERBLICK UBER DIE MIKRODATENSTUDIEN ZUR GLEICHZEITIGEN UNTERSUCHUNG VON NACH UNTEN STARREN NOMINALEN UND REALEN ODER TARIFLI-

CHEN LOHNEN
Daten/ Modellierung der Zensie- Methode/ Nominal Real/ Untersuchung
Land Studie Analyse rungsgrenze (ZG) Modell rhon rhor | bindend | tariflich der realen
bindend Effekte
Fehr u.a. IABS Approximation der ZG NME-Modell
(2002) (1975-95) durch das jeweils aktuelle | (Schwellenwert-Variante - 0.70 0.07 0.46 auf der
Pfeiffer (2003) | Querschnittanalyse sektorspezifische Tarif- bei der Abwértsnominal- individuellen
lohnwachstum lohnstarrheit, proportio- Ebene
nale Variante bei der
Abwirtsreallohnstarrheit)
D Bauer u.a. IABS-R ZG als eine Funktion einer Erweiterte Version des auf der
(2004) (1975-97) Konstanten und eines MME-Modells 0.17 0.50 0.06 0.29 aggregierten
Querschnittanalyse | normalverteilten Storterms | (Proportionale Variante) Ebene
Restringiertes Modell mit
Cornelilen und GSOEP Approximation der ZG bekannten Messfehlerre- 0.02 0.45 - - auf der
Hiibler (2006) (1984-2004) durch das jeweils aktuelle gimeanteilen individuellen
Léangsschnittanalyse sektorspezifische Tarif- (Proportionale Variante) Ebene
lohnwachstum NME-Modell 0.28 0.32 - -
(Proportionale Variante)
Barwell und NESPD (1978-98) ZG als eine Funktion von | Restringiertes Modell mit
UK Schweitzer Langsschnittanaly- Jahresdummies und eines bekannten Messfehlerre- 0.14 0.41 0.04 0.24" auf der
(2005) sen normalverteilten Storterms gimeanteilen individuellen
(Proportionale Variante) Ebene
WHIP Alternative 1: ZG als eine Erweiterte Version des
Maida u.a. (1985-99) Funktion von Jahresdum- MME-Modells 0.24 0.53 0.07 0.27
I (2005) Léngsschnittanaly- | mies und eines normalver- | (Proportionale Variante) auf der
sen teilten Storterms Firmenebene




Daten/ Modellierung der Zensie- Methode/ Nominal Real/ Untersuchung
Land Studie Analyse rungsgrenze (ZG) Modell rhon rhor | bindend | tariflich der realen
bindend Effekte
Alternative 2: ZG als eine sowie auf der
Funktion von Tariflohnin- 0.26 0.50 0.08 0.26 aggregierten
derungen und eines nor- Ebene
malverteilten Storterms
Keine Modellierung der Earnings-Function-
CAN Christofides | HRDC (1976-2000) ZG, Identifikation der Ansatz ohne Messfehler- - - - - nein
und Li (2005) | Langsschnittanalyse Abwirtsreallohnstarrheit berticksichtigung (hoch) | (hoch)
durch den geschitzten (Schwellenwert-Variante)
Einfluss der Inflationsraten
D 0.09% | 0.13% - -
B 0219 | 0.29® - -
A 0.37% 1 0.27% - -
DK Dickens u.a. Alle verfiigbaren Approximation der realen Weibull-Notional- 0389 | 0.14® _ _
F (2006) Mikrodaten auf den ZG durch die geschitzte Methode 0409 | 0509 i i
nationalen Ebenen erwartete Inflationsrate Zweistufiges Vorgehen — 0 1 1@
I und mit der Messfehlerkor- | 0:05 0.15 - - auf der
N ECHP (1993-2001) rektur in der ersten Stufe | 0 16% | 0.22% - - aggregierten
P und der Schitzung nach | 0.66” | 0.30® - - Ebene
S Querschnittanalysen unten starrer Lohne in der | 0.37? | 0.52 - -
CH zweiten Stufe 0.34% | 0.31? - _
UK 0.21% | 0.23% - -
USA 0.65% | 0.06” - -
GR 0.63%” | 0.03® - -
IRL 0.12% | 0.26” - -

INCRBELLANINIERD
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Daten/ Modellierung der Zensie- Methode/ Nominal Real/ Untersuchung
Land Studie Analyse rungsgrenze (ZG) Modell rhon rhor | bindend | tariflich der realen
bindend Effekte
NL 0.30% | 0.12% - -
FIN 0.20% | 0.50? - -
D 0.27° [ 0.15% - -
B 0.14° | 0.26" - -
A 026" | 0.22% - -
DK Dickens u.a. Alle verfiigbaren Approximation der realen Variante des Symmetry- | 0.11® | 0.05® - -
F (2007) Mikrodaten auf den ZG durch die geschitzte Ansatzes, 0.12% | 0.08® _ _
I nationalen Ebenen erwartete Inflationsrate Identifikation nach unten | 273 | ¢.10® _ _
N und starrer Léhne ohne 0359 | 0309 N N nein
P ECHP (1993-2001) Messfehler- 0579 [ 0267 N i
S beriicksichtigung 0439 [ 0.68® - N
CH , 0.25% [ 0.07% - -
UK Querschnittanalysen 0179 | 024 N ;
USA 0.46“ [ 0.07% - -
GR 0.35° [ 0.06" - -
IRL 0.04° [ 0.17% - -
NL 0.29% [ 0.01% - -
FIN 0319 [ 0.64% - -
Anmerkungen:

() Die Werte wurden den grafischen Darstellungen nach urteilend angegeben, vgl. Barwell und Schweitzer (2005), Abb. 7, S. 22.

@ Die Werte wurden den grafischen Darstellungen nach urteilend angegeben, vgl. Dickens u.a. (2006), Abb. 4, S. 40.
® Die Werte wurden den grafischen Darstellungen nach urteilend angegeben, vgl. Dickens u.a. (2007), Abb. 3, S. 23.

Datenabkiirzungen:

IABS: IAB-Beschiftigtenstichprobe (D); IABS-R: IAB-Regionalstichprobe (D); GSOEP: German Socio Economic Panel (D); WHIP: Worker History Italian Panel (I);
NESPD: New Earnings Survey Panel Dataset (UK); HRDC: Human Resource Development Canada (CAN); ECHP: European Community Household Panel (EU).
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TABELLE II-2: ERGEBNISSE DER MONTE-CARLO-SIMULATIONEN 1

N 10000
Variable Repl. Mean Std. Dev. Min Max
DGP:

d b0 1000 0.01 0 0.01 0.01

d bl 1000 2 0 2 2

d se 1000 0.1 0 0.1 0.1

d m 1000 0.4 0 0.4 0.4

d rt 1000 0.4 0 0.4 0.4

d mq 1000 1 0 1 1

d ms 1000 0.02 0 0.02 0.02

d rtz 1000 0.045 0 0.045 0.045

t m 1000 0.4000 0.0047 0.3829 0.4149

t 1t 1000 0.4001 0.0050 0.3852 0.4182

SM:

b0 1000 0.0099 0.0023 0.0019 0.0165

bl 1000 2.0008 0.0411 1.8730 2.1263

se 1000 0.1000 0.0010 0.0970 0.1037

m 1000 0.3998 0.0170 0.3418 0.4569

rt 1000 0.4010 0.0177 0.3430 0.4559

ms 1000 0.0201 0.0010 0.0175 0.0243

Anmerkungen:

Der datengenerierende Prozess (DGP) enthilt beide Rigiditétsarten (die nominale und die tarifliche
Abwirtslohnrigiditdt). Beide Rigidititsarten werden auch im Schitzmodell (SM) implementiert. Die

tarifliche Zensierungsgrenze ist fest und bekannt.

d_*: Parameterwerte, die fiir den DGP vorgegebenen wurden;

¢t *: Parameterwerte, die im Rahmen des DGP tatséchlich generiert wurden;

b0: Konstante; b1: Parameter der erklirenden Variablen X; se: Streuung der gewiinschten Lohnénde-
rungsgleichung; rn: Regimewahrscheinlichkeit fiir die Abwértsnominallohnrigiditét; 77: Regime-
wahrscheinlichkeit fiir die tarifliche Rigiditit; mq: Anteil der messfehlerbehafteten Beobachtungen
(hier immer gleich eins wegen des NME-Modells); ms: Streuung des Messfehlers; 7#z: Zensierungs-

grenze der tariflichen Abwértslohnrigiditt.
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TABELLE II-3: ERGEBNISSE DER MONTE-CARLO-SIMULATIONEN 2

N 10000
Variable Repl. Mean Std.Dev. Min Max
DGP:

d b0 1000 0.01 0 0.01 0.01

d bl 1000 2 0 2 2

d se 1000 0.1 0 0.1 0.1

d m 1000 0.4 0 0.4 04

d rt 1000 0.4 0 0.4 04

d mq 1000 1 0 1 1

d ms 1000 0.02 0 0.02 0.02

d rtz 1000 0.045 0 0.045 0.045

t m 1000 0.4000 0.0047 0.3829 0.4149

t rt 1000 0.4001 0.0050 0.3852 0.4182

SM:

b0 1000 0.0280 0.0018 0.0224 0.0343

bl 1000 1.7807 0.0368 1.6533 1.8772

se 1000 0.0904 0.0009 0.0871 0.0932

m 1000 0.7701 0.0186 0.7019 0.8378

ms 1000 0.0278 0.0010 0.0245 0.0314

Anmerkungen:

Der datengenerierende Prozess (DGP) enthilt beide Rigidititsarten (die nominale und die tarifliche
Abwirtslohnrigiditit). Im Rahmen des Schéitzmodells (SM) wird aber nur die nominale Abwarts-

lohnrigiditdt beriicksichtigt.

d_*: Parameterwerte, die fiir den DGP vorgegebenen wurden;
¢t _* Parameterwerte, die im Rahmen des DGP tatsichlich generiert wurden;

b0: Konstante; b1: Parameter der erklarenden Variablen X; se: Streuung der gewiinschten Lohnande-
rungsgleichung; rn: Regimewahrscheinlichkeit fiir die Abwértsnominallohnrigiditét; 7¢: Regime-
wahrscheinlichkeit fiir die tarifliche Rigiditit; mg: Anteil der messfehlerbehafteten Beobachtungen
(hier immer gleich eins wegen des NME-Modells); ms: Streuung des Messfehlers; r#z: Zensierungs-

grenze der tariflichen Abwértslohnrigiditat.
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TABELLE II-4: ERGEBNISSE DER MONTE-CARLO-SIMULATIONEN 3

N 10000
Variable Repl. Mean Std. Dev. Min Max
DGP:

d b0 1000 0.01 0 0.01 0.01

d bl 1000 2 0 2 2

d se 1000 0.1 0 0.1 0.1

d m 1000 0.4 0 0.4 0.4

d rt 1000 0.4 0 0.4 0.4

d mq 1000 1 0 1 1

d ms 1000 0.03 0 0.03 0.03

d rtz 1000 0.045 0 0.045 0.045

t m 1000 0.4001 0.0049 0.3848 0.4158

t 1t 1000 0.4000 0.0049 0.3837 0.4146

f rtz 1000 0.035 0 0.035 0.035

SM:

b0 1000 0.0095 0.0028 0.0018 0.0172

bl 1000 2.0118 0.0457 1.8769 2.1570

se 1000 0.0982 0.0011 0.0947 0.1017

m 1000 0.2357 0.0428 0.0810 0.3611

rt 1000 0.5714 0.0461 0.4353 0.7409

ms 1000 0.0349 0.0016 0.0292 0.0402

Anmerkungen:

Der datengenerierende Prozess (DGP) enthilt beide Rigiditétsarten (die nominale und die tarifliche
Abwirtslohnrigiditdt). Beide Rigidititsarten werden auch im Schitzmodell (SM) implementiert. Die
tarifliche Zensierungsgrenze wird aber falsch vorgegeben. Fall 1: Die vermeintliche tarifliche Zen-

sierungsgrenze (f rtz) ist kleiner als die tatsédchliche Zensierungsgrenze (d_rtz).

d_*: Parameterwerte, die fiir den DGP vorgegebenen wurden;

¢t *: Parameterwerte, die im Rahmen des DGP tatséchlich generiert wurden;

b0: Konstante; b1: Parameter der erkldrenden Variablen X; se: Streuung der gewiinschten Lohnénde-
rungsgleichung; rn: Regimewahrscheinlichkeit fiir die Abwértsnominallohnrigiditét; 7#: Regime-
wahrscheinlichkeit fiir die tarifliche Rigiditét; mg: Anteil der messfehlerbehafteten Beobachtungen
(hier immer gleich eins wegen des NME-Modells); ms: Streuung des Messfehlers; r7z: Zensierungs-

grenze der tariflichen Abwértslohnrigiditt.
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TABELLE II-5: ERGEBNISSE DER MONTE-CARLO-SIMULATIONEN 4

N 10000
Variable Repl. Mean Std. Dev. Min Max
DGP:

d b0 1000 0.01 0 0.01 0.01

d bl 1000 2 0 2 2

d se 1000 0.1 0 0.1 0.1

d m 1000 0.4 0 0.4 0.4

d rt 1000 0.4 0 0.4 0.4

d mq 1000 1 0 1 1

d ms 1000 0.03 0 0.03 0.03

d rtz 1000 0.045 0 0.045 0.045

t m 1000 0.4001 0.0049 0.3848 0.4158

trr 1000 0.4000 0.0049 0.3837 0.4146

f rtz 1000 0.055 0 0.055 0.055

SM:

b0 1000 0.0082 0.0027 -0.0016 0.0158

bl 1000 2.0204 0.0450 1.8998 2.1672

se 1000 0.1012 0.0011 0.0979 0.1048

m 1000 0.4765 0.0201 0.4205 0.5302

rt 1000 0.3282 0.0202 0.2686 0.3937

ms 1000 0.0278 0.0014 0.0236 0.0317

Anmerkungen:

Der datengenerierende Prozess (DGP) enthilt beide Rigiditétsarten (die nominale und die tarifliche
Abwirtslohnrigiditdt). Beide Rigidititsarten werden auch im Schitzmodell (SM) implementiert. Die
tarifliche Zensierungsgrenze wird aber falsch vorgegeben. Fall 2: Die vermeintliche tarifliche Zen-
sierungsgrenze (f rtz) ist grofer als die tatsdchliche Zensierungsgrenze (d_rtz).

d_*: Parameterwerte, die fiir den DGP vorgegebenen wurden;

¢t *: Parameterwerte, die im Rahmen des DGP tatséchlich generiert wurden;

b0: Konstante; b1: Parameter der erkldrenden Variablen X; se: Streuung der gewiinschten Lohnénde-
rungsgleichung; rn: Regimewahrscheinlichkeit fiir die Abwértsnominallohnrigiditét; 7#: Regime-
wahrscheinlichkeit fiir die tarifliche Rigiditét; mg: Anteil der messfehlerbehafteten Beobachtungen
(hier immer gleich eins wegen des NME-Modells); ms: Streuung des Messfehlers; r7z: Zensierungs-

grenze der tariflichen Abwértslohnrigiditt.
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TABELLE II-6: ERGEBNISSE DER MONTE-CARLO-SIMULATIONEN 5

N 10000
Variable Repl. Mean Std. Dev. Min Max
DGP:

d b0 1000 0.01 0 0.01 0.01

d bl 1000 2 0 2 2

d se 1000 0.1 0 0.1 0.1

d m 1000 0.4 0 0.4 0.4

d rt 1000 0.4 0 0.4 0.4

d mq 1000 1 0 1 1

d ms 1000 0.02 0 0.02 0.02

d rtz 1000 0.05 0 0.05 0.05

t m 1000 0.4001 0.0049 0.3818 0.4149

tort 1000 0.4002 0.0048 0.3858 0.4182

f rtz 1000 0.0350 0.0000 0.0350 0.0350

SM:

b0 1000 0.0099 0.0025 0.0016 0.0162

bl 1000 2.0013 0.0416 1.8843 2.1556

se 1000 0.1000 0.0010 0.0963 0.1030

m 1000 0.3997 0.0175 0.3447 0.4574

rt 1000 0.4010 0.0172 0.3493 0.4539

drtz 1000 0.0150 0.0011 0.0115 0.0185

ms 1000 0.0200 0.0009 0.0171 0.0230

Anmerkungen:

Der datengenerierende Prozess (DGP) enthilt beide Rigiditétsarten (die nominale und die tarifliche
Abwirtslohnrigiditdt). Beide Rigidititsarten werden auch im Schitzmodell (SM) implementiert. Die
tarifliche Zensierungsgrenze wird als fest aber unbekannt modelliert (siche Gleichung (I1.8)). Der
unbekannte Teil der Zensierungsgrenze (drtz) wird im Rahmen des Modells geschétzt.

d_*: Parameterwerte, die fiir den DGP vorgegebenen wurden;
¢t _*: Parameterwerte, die im Rahmen des DGP tatséchlich generiert wurden;

b0: Konstante; b/: Parameter der erkldarenden Variablen X; se: Streuung der gewiinschten Lohnénde-
rungsgleichung; rn: Regimewahrscheinlichkeit fiir die Abwértsnominallohnrigiditit; 7¢: Regime-
wahrscheinlichkeit fiir die tarifliche Rigiditét; mg: Anteil der messfehlerbehafteten Beobachtungen
(hier immer gleich eins wegen des NME-Modells); ms: Streuung des Messfehlers; r7z: Zensierungs-

grenze der tariflichen Abwértslohnrigiditt.
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TABELLE II-7: ERGEBNISSE FUR MANNER IN WEST-DEUTSCHLAND (VARIANTE 1)
Arbeiter Angestellte

Coef. Std. Err. z Coef. Std. Err. z
D8401 -0.0195 0.0005 -37.38 | D8401 0.0098 0.0005 18.9
Dlu -2.7620 0.0358 -77.12 | Dlu -1.7123 0.0333 -51.38
D2u -0.0551 0.0395 -1.39| D2u -0.0713 0.0380 -1.87
D3u 0.2665 0.0414 6.44 | D3u 0.1872 0.0382 49
Inf 0.6584 0.0299 22.05 | Inf 0.5005 0.0277 18.06
Infl 0.2268 0.0411 5.51 | Infl 0.0393 0.0391 1.01
Inf2 0.1149 Inf2 0.4601
exp -0.0032 0.0001 -27.66 | exp -0.0093 0.0001 -77.42
expsq 0.00004 0.0000 16.82 | expsq 0.0001 0.0000 54.19
biD2 -0.0014 0.0008 -1.83 | biD2 -0.0077 0.0011 -7.08
stDFach 0.0003 0.0010 0.31 | stDMeist 0.0024 0.0010 2.47
natDAusl 0.0096 0.0007 13.62 | natDAusl 0.0115 0.0019 6.15
wzwD?3 0.0063 0.0007 8.69 | wzwD3 0.0015 0.0009 1.64
wzwD4 0.0065 0.0008 8.03 | wzwD4 0.0055 0.0009 5.77
wzwD5 -0.0071 0.0009 -8.1 | wzwD5 -0.0034 0.0011 -3.19
wzwD6 -0.0103 0.0013 -8.03 | wzwD6 -0.0088 0.0014 -6.19
wzwD7 0.0044 0.0010 4.58 | wzwD7 -0.0050 0.0016 -3.24
wzwD8 -0.0077 0.0012 -6.41 | wzwD8 -0.0139 0.0024 -5.79
wzwD9 -0.0051 0.0012 -4.15 | wzwD9 -0.0069 0.0009 -7.79
wzwD10 -0.0134 0.0015 -8.69 | wzwD10 -0.0129 0.0010 -13.37
wzwD11 -0.0119 0.0010 -12.18 | wzwD11 -0.0040 0.0011 -3.48
wzwD13 -0.0027 0.0020 -1.37 | wzwD12 0.0020 0.0008 2.45
cons 0.0209 0.0016 13.4 | cons 0.1106 0.0017 65.32
se 0.1022 0.0005 215.68 | se 0.0922 0.0005 186.88
ms 0.0304 0.0002 169.04 | ms 0.0231 0.0001 157.24
rigf 0.1254 0.0021 60.05 | rigf 0.0804 0.0014 59.39
rign 0.2823 0.0019 147.19 | rign 0.1147 0.0020 56.66
rigt 0.5924 0.0029 206.63 | rigt 0.8049 0.0028 292.19
N 471987 aic -1285974|N 374224 aic  -1198668
11 643014.04 bic -1285675 |11 599360.33 bic -1198387
Anmerkungen:

se: Streuung des Storterms der gewiinschten Entgeltdnderungsgleichung; ms: Streuung des Messfeh-
lers; rigf: Wahrscheinlichkeit fiir das flexible Regime; rign: Wahrscheinlichkeit fiir das Abwértsno-
minallohnrigiditéitsregime; rig¢: Wahrscheinlichkeit fiir das Tariflohnrigiditatsregime;

D8401: Dummy fiir die Beriicksichtigung des Strukturbruchs im Jahr1984; D/u, D2u, D3u: aktuelle
und verzogerte Anderungsraten der Arbeitslosenquote; Inf; Infl, Inf2: aktuelle und verzdgerte Werte
der Inflationsrate; exp: Erfahrung; expsq: quadrierte Erfahrung; iD2: Dummy fiir die Bildungskate-
gorie 2 (Beschéftigte mit Volks-, Haupt- und Realschulabschluss und mit Berufsausbildung); stD*:

Dummies fiir die Variable ,,Stellung im Beruf*; natDAusl: Dummy fiir die Nationalitit (natDAusl=1
falls Ausldnder); wzwD*: Sektordummies; cons: Konstante.

Die Signifikanz von /nf2 hingt aufgrund der hier vorgenommenen Restriktion (Inf+Infl+Inf2=1)
von der Signifikanz beider Parameter /nfund /nf1 ab.
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TABELLE II-8: ERGEBNISSE FUR MANNER IN WEST-DEUTSCHLAND (VARIANTE 2)

Arbeiter Angestellte

Coef. Std. Err. z Coef. Std. Err. z
D8401 -0.0121 0.0006 -20.47 | D8401 0.0168 0.0006 26.92
Dlu -2.0988 0.0383 -54.81 | Dlu -1.3720 0.0373 -36.76
D2u -0.3834 0.0440 -8.71 | D2u -0.4666 0.0446 -10.46
D3u 0.2771 0.0458 6.05 | D3u 0.0869 0.0431 2.01
Inf 0.6954 0.0334 20.8 | Inf 0.4697 0.0316 14.86
Infl 0.0489 0.0463 1.05 | Inf1 0.1357 0.0444 3.05
Inf2 0.2557 Inf2 0.3946
exp -0.0033 0.0001 -27.58 | exp -0.0100 0.0001 -74.95
expsq 0.00004 0.0000 16.54 | expsq 0.0001 0.0000 52.87
biD2 -0.0012 0.0008 -1.51 | biD2 -0.0076 0.0012 -6.38
stDFach -0.00003 0.0010 -0.03 | stDMeist 0.0008 0.0011 0.70
natDAusl 0.0108 0.0007 14.8 | natDAusl 0.0125 0.0020 6.30
cons 0.0134 0.0017 8.07 | cons 0.1075 0.0018 58.36
dzg jD76 0.0091 0.0006 15.21 | dzg jD76 0.0100 0.0004 25.59
dzg jD77 -0.0051 0.0005 -10.29 | dzg jD77 0.0064 0.0003 21.25
dzg jD78 0.0027 0.0005 5.04| dzg jD78 0.0110 0.0003 34.93
dzg jD79 0.0090 0.0005 17.7| dzg_jD79 0.0066 0.0003 24.32
dzg jD80 0.0043 0.0005 9.47 | dzg_jD80 -0.0013 0.0003 -5.09
dzg jD81 -0.0063 0.0004 -14.64 | dzg jD81 0.0025 0.0002 10.18
dzg jD82 -0.0060 0.0004 -14.05 | dzg_jD82 0.0030 0.0002 12.25
dzg jD83 -0.0049 0.0004 -11.93 | dzg jD83 0.0035 0.0002 14.66
dzg jD84 0.0125 0.0005 23.36 | dzg jD84 0.0262 0.0008 34.34
dzg jD85 -0.0065 0.0005 -12.09 | dzg_jD85 0.0028 0.0003 8.05
dzg jD86 0.0029 0.0005 6.17| dzg jD86 0.0033 0.0003 9.99
dzg jD87 -0.0100 0.0005 -21.55| dzg jD87 -0.0060 0.0003 -18.16
dzg jD88 -0.0082 0.0005 -17.42 | dzg_jD88 -0.0021 0.0004 -5.93
dzg jD89 -0.0020 0.0005 -4.32 | dzg jD89 0.0060 0.0004 15.45
dzg jD90 0.0074 0.0006 12.94 | dzg jD90 0.0072 0.0005 15.57
dzg jDI1 -0.0028 0.0005 -5.88 | dzg jD91 -0.0082 0.0005 -15.91
dzg jD92 -0.0103 0.0005 -21.36 | dzg_jD92 -0.0108 0.0006 -18.44
dzg jD93 -0.0178 0.0006 -31.7 | dzg_jD93 -0.0046 0.0004 -10.32
dzg jD9%4 -0.0103 0.0006 -16.48 | dzg jD94 -0.0031 0.0004 -7.04
dzg jD95 -0.0030 0.0006 -5.01 | dzg_jD95 -0.0127 0.0005 -27.37
dzg jD96 -0.0185 0.0009 -44.03 | dzg jD96 -0.0161 0.0005 -32.04
dzg jD97 -0.0054 0.0006 -9.14 | dzg_jD97 0.0014 0.0004 3.33
dzg jD98 -0.0049 0.0005 -9.23 | dzg_jD98 -0.0057 0.0004 -13.26
dzg jD99 -0.0051 0.0006 -8.61 | dzg jD99 -0.0049 0.0005 -9.57
dzg jD0O0 -0.0089 0.0005 -16.61 | dzg jD00 -0.0108 0.0005 -20.63
dzg jDO1 -0.0054 0.0005 -9.9| dzg jDO1 -0.0089 0.0005 -17.16
se 0.1042 0.0005 200.7 | se 0.0961 0.0006 170.07
ms 0.0320 0.0002 165.2 | ms 0.0236 0.0001 162.48
rigf 0.1177 0.0022 54.42 | rigf 0.0695 0.0013 52.87
rign 0.2071 0.0026 80.68 | rign 0.1079 0.0019 57.25
rigt 0.6752 0.0033 205.07 | rigt 0.8227 0.0024 345.38
N 471987 aic  -1293374 |N 374224 aic -1209645
11 646740.25 bic -1292788 |11 604874.94 bic -1209082
Anmerkung:

dzg jD*: Abweichung der vermeintlichen tariflichen Zensierungsgrenzen von den tatsidchlichen
Tariflohnsteigerungen (siche auch Anmerkungen zur Tabelle 11-7).
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TABELLE II-9: ERGEBNISSE FUR MANNER IN WEST-DEUTSCHLAND IN ABHANGIGKEIT VON DER
ALTERSSTRUKTUR DER BESCHAFTIGTEN (VARIANTE 2)
Alter rhon rhot rhof N
25-35 0.206 0.699 0.090 160244
(0.005) (0.0006) (0.003)
36-45 0.211 0.675 0.114 142073
Arbeiter (0.005) (0.0006) (0.004)
46-55 0.198 0.664 0.138 127261
(0.005) (0.0006) (0.005)
56-62 0.201 0.660 0.139 42409
(0.008) (0.009) (0.007)
25-35 0.056 0.901 0.042 119257
(0.004) (0.004) (0.002)
36-45 0.100 0.845 0.055 108566
Angestellte (0.003) (0.004) (0.002)
46-55 0.121 0.810 0.069 99899
(0.003) (0.004) (0.003)
56-62 0.130 0.783 0.087 46502
(0.004) (0.006) (0.004)
Anmerkung:

In den Klammern sind die Standardabweichungen ausgewiesen.
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TABELLE II-10: ERGEBNISSE FUR MANNER IN WEST-DEUTSCHLAND IN ABHANGIGKEIT VON DER
QUALIFIKATIONSSTRUKTUR DER BESCHAFTIGTEN (VARIANTE 2)

rhon rhot rhof N
qualifiziert 0.203 0.683 0.114 324914

Arbeiter (0.003) (0.004) (0.003)
unqualifiziert 0.211 0.664 0.126 147073

(0.005) (0.006) (0.004)
qualifiziert 0.108 0.822 0.070 356843

Angestellte (0.002) (0.002) (0.001)
unqualifiziert 0.108 0.833 0.059 17381

(0.007) (0.009) (0.005)

Anmerkung:

In den Klammern sind die Standardabweichungen ausgewiesen.
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TABELLE I1-11: ERGEBNISSE FUR FRAUEN IN WEST-DEUTSCHLAND (VARIANTE 1)

Arbeiterinnen Angestellte

Coef. Std. Err. z Coef. Std. Err. z
D8401 -0.0261 0.0008 -34.23 | D8401 0.0026 0.0007 3.92
Dlu -2.7498 0.0532 -51.66 | Dlu -1.2497 0.0405 -30.88
D2u -0.3013 0.0588 -5.12 | D2u -0.5694 0.0475 -11.99
D3u 0.2820 0.0609 4.63 | D3u -0.2023 0.0481 -4.21
Inf 0.0518 0.0426 1.21 | Inf 0.4509 0.0344 13.11
Infl 1.1388 0.0616 18.49 | Infl 0.2935 0.0468 6.27
Inf2 -0.1906 Inf2 0.2556
exp -0.0003 0.0002 -1.67 | exp -0.0051 0.0001 -39.6
expsq 0.0000 0.0000 -4.84 | expsq 0.0001 0.0000 19.2
biD2 -0.0011 0.0011 -0.98 | biD2 -0.0042 0.0009 -4.75
stDFach -0.0034 0.0016 -2.1 | stDMeist 0.0064 0.0129 0.5
natDAusl 0.0067 0.0009 7.86 | natDAusl 0.0145 0.0021 7.04
wzwD3 0.0114 0.0016 7.3 | wzwD3 0.0033 0.0014 2.41
wzwD4 0.0126 0.0013 9.93 | wzwD4 0.0077 0.0014 5.65
wzwD5 0.0022 0.0013 1.69 | wzwD5 -0.0015 0.0015 -0.99
wzwD6 0.0072 0.0017 4.2 | wzwD6 -0.0167 0.0017 -9.88
wzwD7 0.0064 0.0095 0.67 | wzwD7 0.0003 0.0022 0.13
wzwD8 0.0181 0.0056 3.21 | wzwD8 0.0035 0.0021 1.64
wzwD9 0.0128 0.0023 5.6 | wzwD9 -0.0004 0.0013 -0.31
wzwD10 0.0008 0.0021 0.38 | wzwD10 -0.0067 0.0012 -5.69
wzwD11 0.0048 0.0025 1.95 | wzwD11 0.0043 0.0016 2.78
wzwD13 -0.0018 0.0017 -1.07 | wzwD12 0.0025 0.0011 2.23
cons -0.0320 0.0028 -11.5 | cons 0.0229 0.0021 10.82
se 0.1229 0.0007 165.42 | se 0.1252 0.0006 198.33
ms 0.0301 0.0002 141.42 | ms 0.0274 0.0002 148.37
rigf 0.0873 0.0016 53.37| rigf 0.0690 0.0009 73.71
rign 0.2612 0.0023 111.68 | rign 0.1245 0.0026 47.02
rigr 0.6515 0.0032 202.04 | rigr 0.8065 0.0032 248.3
N 305128 aic -826802 | N 484511 aic  -1402875
11 413428.4 bic -826515 |11 701464 .91 bic -1402576
Anmerkungen:

se: Streuung des Storterms der gewiinschten Entgeltdnderungsgleichung; ms: Streuung des Messfeh-
lers; rigf: Wahrscheinlichkeit fiir das flexible Regime; rign: Wahrscheinlichkeit fiir das Abwértsno-

minallohnrigidititsregime; rigt: Wahrscheinlichkeit fiir das Tariflohnrigidititsregime;
D&401: Dummy fiir die Beriicksichtigung des Strukturbruchs im Jahr1984; D/u, D2u, D3u: aktuelle
und verzogerte Anderungsraten der Arbeitslosenquote; Inf, Infl, Inf2: aktuelle und verzogerte Werte
der Inflationsrate; exp: Erfahrung; expsq: quadrierte Erfahrung; biD2: Dummy fiir die Bildungskate-
gorie 2 (Beschéftigte mit Volks-, Haupt- und Realschulabschluss und mit Berufsausbildung); stD*:

Dummies fiir die Variable ,,Stellung im Beruf*; natDAusl: Dummy fiir die Nationalitit (natDAusl=1
falls Ausldnder); wzwD*: Sektordummies; cons: Konstante.

Die Signifikanz von Inf2 hdngt aufgrund der hier vorgenommenen Restriktion (Inf+Inf1+Inf2=1)
von der Signifikanz beider Parameter /nfund InfI ab.
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TABELLE I1-12: ERGEBNISSE FUR FRAUEN IN WEST-DEUTSCHLAND (VARIANTE 2)

Arbeiterinnen Angestellte

Coef. Std. Err. z Coef. Std. Err. z
D8401 -0.0164 0.0008 -19.64 | D8401 0.0075 0.0007 10.33
Dlu -1.9080 0.0570 -33.48 | Dlu -1.0320 0.0439 -23.48
D2u -0.6168 0.0653 -9.44 | D2u -0.7808 0.0523 -14.93
D3u 0.2665 0.0661 4.03 | D3u -0.3081 0.0524 -5.88
Inf 0.2729 0.0472 5.78 | Inf 0.4043 0.0377 10.72
Infl 0.6282 0.0674 9.31 | Infl 0.2299 0.0512 4.49
Inf2 0.0989 Inf2 0.3658
exp -0.0003 0.0002 -1.76 | exp -0.0051 0.0001 -38.41
expsq -0.00002 0.0000 -4.93 | expsq 0.0001 0.0000 18.44
biD2 -0.0003 0.0012 -0.23 | biD2 -0.0029 0.0009 -3.1
stDFach -0.0036 0.0017 -2.11 | stDMeist 0.0027 0.0142 0.19
natDAusl 0.0078 0.0009 8.82 | natDAusl 0.0155 0.0021 7.3
cons -0.0443 0.0030 -14.92 | cons 0.0123 0.0023 54
dzg jD76 0.0188 0.0006 29.64 | dzg jD76 0.0091 0.0004 22.69
dzg jD77 -0.0016 0.0005 -3.03 | dzg jD77 0.0105 0.0004 28.85
dzg jD78 0.0087 0.0005 16.69 | dzg jD78 0.0113 0.0004 31.07
dzg jD79 0.0020 0.0005 3.86 | dzg_jD79 0.0090 0.0004 25.79
dzg jD80 0.0074 0.0005 15.69 | dzg jD80 0.0037 0.0003 10.58
dzg jD81 0.0019 0.0004 4.4 dzg jD81 0.0082 0.0003 24.63
dzg jD82 -0.0041 0.0005 -8.72 | dzg jD82 0.0064 0.0003 19.7
dzg jD83 -0.0020 0.0005 -4.37 | dzg_jD83 0.0032 0.0003 11.06
dzg jD84 0.0110 0.0005 21.78 | dzg jD84 0.0166 0.0006 29.47
dzg jD85 -0.0085 0.0005 -16.18 | dzg_jD85 0.0063 0.0003 18.9
dzg jD86 0.0077 0.0005 15.3 | dzg_jD86 0.0062 0.0004 17.49
dzg jD87 -0.0071 0.0005 -15.19 | dzg jD87 -0.0008 0.0003 2.4
dzg jD88 -0.0066 0.0005 -12.17 | dzg_jD88 0.0013 0.0004 3.63
dzg jD89 -0.0024 0.0005 -4.54 | dzg jD89 0.0120 0.0004 31.03
dzg jD90 0.0153 0.0006 23.94 | dzg jD90 0.0147 0.0005 32.27
dzg jDI1 -0.0014 0.0006 -2.45| dzg jDI1 0.0019 0.0004 4.14
dzg jD92 -0.0140 0.0006 -24.44 | dzg_jD92 0.0017 0.0005 3.63
dzg jD93 -0.0179 0.0006 -29.11 | dzg_jD93 0.0015 0.0004 3.92
dzg jD9%4 -0.0162 0.0007 -22.41 | dzg jD9%4 0.0040 0.0004 10.78
dzg jD95 -0.0011 0.0008 -1.45| dzg jD95 -0.0053 0.0004 -14.66
dzg jD96 -0.0298 0.0008 -38.04 | dzg jD96 -0.0076 0.0004 -21.17
dzg jD97 0.0023 0.0007 3.44 | dzg jD97 0.0076 0.0003 23.27
dzg jD98 -0.0068 0.0007 -9.78 | dzg jD98 -0.0015 0.0003 -4.42
dzg jD99 -0.0005 0.0006 -0.77 | dzg_jD99 0.0008 0.0004 2.04
dzg jD0O0 -0.0053 0.0007 -8.09 | dzg jD00 -0.0059 0.0004 -15.42
dzg jDO1 -0.0010 0.0007 -1.49 | dzg jDO1 -0.0033 0.0004 -8.5
se 0.1261 0.0008 160.05 | se 0.1287 0.0007 189.65
ms 0.0304 0.0002 142.27 | ms 0.0259 0.0002 144.78
rigf 0.0840 0.0016 51.16 | rigf 0.0658 0.0009 69.58
rign 0.2235 0.0025 88.89 | rign 0.1740 0.0023 75.71
rigr 0.6925 0.0032 217.45 | rigr 0.7601 0.0028 268.79
N 305128 aic -833931 |N 484511 aic  -1411598
11 417018.96 bic -833369 | 11 705851.77 bic -1411010
Anmerkung:

dzg jD*: Abweichung der vermeintlichen tariflichen Zensierungsgrenzen von den tatsidchlichen
Tariflohnsteigerungen (siche auch Anmerkungen zur Tabelle II-11).
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We provide new internationally comparable evidence on the extent of downward
nominal wage rigidity by applying the earnings-function approach to the European
Community Household Panel. This approach takes account of measurement error in
wage data and avoids composition bias and unconditional distributional assump-
tions. We obtain comparable estimates of nominal wage rigidity for 12 individual
EU countries, which average at around 60 percent, i.e. a large share of desired wage
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[11.1 INTRODUCTION

The hypothesis that nominal wages may be downwardly rigid features prominently
in the macroeconomic research agenda. The renewed interest in this old question is
vividly illustrated by the foundation of the Wage Dynamics Network by the ECB in
2006 and the increasing number of microeconometric studies dealing with wage
rigidity. The policy relevance of this research derives from the fact that with
DNWR and low inflation the long-run neutrality of monetary policy does no longer
hold, as argued e.g. by Tobin (1972) and Akerlof (2007). Therefore, empirical evi-
dence with respect to DNWR is essential for a comprehensive evaluation of low
inflation targets. Until recently, such evidence only existed for few European coun-
tries, as emphasized in the survey of Rodriguez-Palenzuela, Camba-Mendez and
Garcia (2003). In several cases, the evidence available was purely descriptive,
seemingly contradictory, or was hard to compare across countries, because of dif-
ferences in methods and data. The European Central Bank (2003, p.14) pointed out

that ... the empirical evidence is not conclusive, particularly for the euro area’.

In reaction to this critique Knoppik and Beissinger (2005) extended the existing
micro data evidence on DNWR in the Euro Area using the European Community
Household Panel (ECHP). In their follow-up study Behr and Potter (2005) applied a
different method to the same dataset. In 2006, an international consortium of re-
searchers (‘International Wage Flexibility Project’) presented results on the extent
of DNWR for 16 countries using several micro data sets, see Dickens et al. (2006)
and Dickens et al. (2007). Holden and Wulfsberg (2006) analyzed OECD data on
the sectoral level. These studies differ by the way in which the distribution of de-
sired wage changes (also called counterfactual or notional distribution) and the
degree of DNWR are identified. Two basic principles have been proposed in the
literature for solving this identification problem. The first principle relies on
a-priori assumptions about the functional form of the counterfactual wage-change
distribution, whereas the second principle relies on the joint variation of location

and shape of the observable wage-change distribution. As is outlined below, the
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approaches used in Behr and Potter (2005), Dickens et al. (2006) and Dickens et al.
(2007) rely on the first identification principle, whereas Knoppik and Beissinger
(2005) and Holden and Wulfsberg (2006) both use the second one.

This paper provides new internationally comparable evidence on DNWR using the
earnings-function approach proposed by Altonji and Devereux (2000) in the version
of Knoppik and Beissinger (2003), which has the advantage that both identification
principles can be used simultaneously. As a further advantage, and in contrast to
other approaches, the earnings-function approach also takes account of measure-
ment error in wage data which otherwise tends to attenuate measured DNWR. In
survey data such as the ECHP, measurement error is a common problem due to
erroneous reporting. Nevertheless, many studies do not take into account measure-
ment error. Some recent studies, e.g. Dickens et al. (2006) and Cornelien and
Hiibler (2006), use two-step procedures that identify measurement error in their first
step and DNWR in the second step. The correct treatment of measurement error in
these approaches may be affected by ignoring the possible presence of DNWR in
the first step. The earnings-function approach goes one step further and integrates
the effects of measurement error and DNWR into a single model of wage formation,
avoiding these potential problems. The basic feature of the earnings-function ap-
proach is that it is based on wage change equations in the Mincer tradition and
therefore includes human capital and other explanatory variables. Thereby, and in
contrast to several other approaches, the earnings-function approach is capable to
control for changes in sample composition and the resulting changes in the shape of
the wage change distribution. Furthermore, the inclusion of regressors in the wage
change equations of the earnings-function approach implies that assumptions of
functional form only have to be made with respect to the conditional wage change
distribution, i.e. for the error term in the wage change equation. This seems more
acceptable than functional assumptions of other approaches that are made with
respect to the unconditional wage change distribution. We prefer the version of the
earnings-function approach proposed by Knoppik and Beissinger (2003), which
models proportional instead of threshold DNWR, since this form of DNWR is used
in other approaches, notably the histogram-location approach of Kahn (1997) and
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empirically supported by the results of Knoppik (2003) and Knoppik, Beissinger
and Blaes (2007). In our study we use data from the ECHP, a large-scale annual
longitudinal survey for the then 15 member states of the European Union carried
out between 1994 and 2001. The key advantage of the ECHP is the standardized
questionnaire used in the participating EU-countries. This makes direct comparisons
across countries and over time possible. The use of a single econometric approach
and comparable data allows the direct comparison of the extent of DNWR across
almost all EU15 countries. It also enables us to analyze, whether differences in

DNWR are caused by institutional differences in these countries.

The paper is structured as follows: Sections II1.2 and III.3 introduce the empirical
model of wage changes and provide information on the data used. Section I11.4
describes the empirical results on DNWR. Section III.5 compares our results with
the existing literature and also contains a comprehensive discussion of the pros and
cons of the earnings-function approach in relation to approaches used in other stu-
dies. Section III.6 investigates, whether the heterogeneity in wage rigidity can be
explained by differences in labor market institutions. The final Section III.7 summa-

rizes our findings and presents some conclusions.



[11.2 APPROACH

The earnings-function approach developed by Altonji and Devereux (2000) in the
version proposed by Knoppik and Beissinger (2003) formulates a model of individ-
ual wage changes under the possible presence of DNWR and measurement error.
The wage change that would prevail in the absence of DNWR is called notional or

counterfactual wage change.! The counterfactual log nominal wage change for

*

individual i at time t, Aw,,

is explained by a set of variables arranged in a row

vector X, , .g. human capital variables:

AW, =X B+8, & ~ N(O,aj), (IL.1)

where [ is a column vector of parameters and &, denotes an i.i.d. normally dis-
tributed error term. The actual wage change Aw, is equal to the notional wage
change except in cases where the latter is negative and the person is affected by
DNWR. Whether this is the case is indicated by a random variable D, which takes

on the value one with probability p if there is DNWR and zero otherwise. Hence,

X f+e, if X pf+e,20
AW, =< 0 if x,B+&, <0AD,=1 where Pr(D, =1)=p. (I11.2)
)(it/B+git if )(itﬂ+8it<0/\Dit:O

Technically, equation (II1.2) amounts to a censoring model with a lower threshold at
zero, where censoring is incomplete in the sense that some observations are able to
escape the censoring. The probability to end up at the threshold, and hence to obtain
a zero wage change (a wage freeze) is equal to the probability of a notional wage
cut times the probability that it is prevented by DNWR. The type of DNWR imple-
mented in equation (II1.2) is proportional, since a proportion p of notional wage
cuts is prevented by rigidity, irrespective of their size. In this sense, the parameter

p captures the degree of rigidity.

' A detailed exposition of the earnings-function approach including graphics can be found in Knop-
pik and Beissinger (2003).
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Actual wage changes are not directly observable due to measurement error. In sur-
vey data such as the ECHP measurement error may be caused by false or erroneous
reporting of some respondents. Observable changes in wages are modeled as the
sum of actual wage changes and measurement error g, , i.e. AW, =AW, + y, . To-

gether with equation (II1.2) this leads to

X B+e, +uy if X pB+e,20
AW, = y7x if x,f+¢&,<0AD,=1 where Pr(Dit =1)=p. (1I1.3)
Xitﬂ+git+luit if Xitﬂ"'git <0/\Dit =0

In the literature three alternative measurement error variants of the earnings-
function approach are used. We only consider the mixed measurement error (MME)
model, which is the most frequently used variant.” The measurement error in this
version obeys

t ~N(0,07)  with probability 1-n

_ » (111.4)
=0 with probability  n,

where 0 <n<1 is the share of observations that are measured exactly. It is assumed

that measurement error g, 1s not correlated with the wage-change error ¢, .

* Studies that use the MME model include Altonji and Devereux (2000) for the US, Knoppik and
Beissinger (2003) for Germany, Fehr and Goette (2005) for Switzerland, Kuroda and Yamamoto
(2003) for Japan. Variants of the MME model were also used in Bauer, Bonin and Sunde (2004)
for Germany, Barwell and Schweitzer (2005) for the UK and Maida, Devicienti and Sestito (2005)
for Italy.



1.3 DATA

The analysis is based on the European Community Household Panel (ECHP), which
is a large-scale annual longitudinal survey providing household and personal infor-
mation on income and socio-economic characteristics for the then 15 member states
of the European Union (EU). The ECHP comprises eight waves, covering the years
1994-2001. Austria, Finland and Sweden joined the ECHP-project in 1995, 1996
and 1997, respectively. However, the Swedish data cannot be used in the analysis
since it only contains cross-sectional information. Luxembourg and the Netherlands
also have to be excluded because necessary information for the analysis is missing.?
In Germany and the UK, the first three waves of the ECHP ran parallel to existing
national panels, namely the German Socio-Economic Panel (GSOEP) and the Brit-
ish Household Panel Survey (BHPS).* In 1997 (i.e. the fourth wave of the ECHP)
the original ECHP surveys were stopped in these countries. Instead, it was decided
to integrate ex-post-harmonized national panels into the ECHP. Comparable data
were derived from the GSOEP and BHPS back from 1994 onwards. Consequently,
two sets of data are available for the years 1994 to 1996 for Germany and the UK.
In our analysis, we use the ‘long series’, i.e. the GSOEP and BHPS data for Ger-

many and the UK, respectively.

In line with previous analyses in this field we are interested in the distribution of log
per cent wage changes of ‘job stayers’, i.e. full-time working employees who do not
change the job between two consecutive interviews. It has also been required that
interviews are at least 8 months and at most 16 months apart. The ECHP provides
information on monthly and annual nominal earnings from work, i.e. ‘current
monthly (net and gross) wage and salary earnings’ and ‘total regular net wage and

salary earnings’ (referring to the year prior to the wave year). Since the job stayer

’ Data for Luxembourg do not contain information on the month of the interview. Moreover, infor-
mation on the year of start of the current job is missing in most cases. Data for the Netherlands do
not contain information on the monthly activity calendar.

* There was the same situation in Luxembourg, but the data for Luxembourg could not be used as
explained above.
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concept refers to the spell between interviews and not to the calendar year, we use
the information on current monthly net and gross wage and salary earnings.” As in
similar studies, the wage change distributions are trimmed by dropping the one per
cent lowest and largest wage changes per country and year. The analysis is re-
stricted to employees aged between 21 and 65, working in industry or services, with
a constant number of working hours. Since the focus is on employees with stable
employment relationships, we consider job stayers with permanent employment
contracts. The analysis is carried out for male and female employees separately.

Details on the variables used for the data selection can be found in Appendix II1.A.

> We also constructed ‘calendar year stayers’ from the ECHP for whom the annual earnings infor-
mation is relevant. However, information on working hours or absence from work refers to the
actual situation at the time of the interview. Since we want to control for variation in earnings due
to variation in working hours and do not want to loose the final wave throughout the analysis, we
prefer to work with ‘interview stayers’.



[11.4 EMPIRICAL IMPLEMENTATION AND RESULTS

The reported estimates of equation (III.3) include as controls potential experience
and tenure; annual dummies are included to capture shifts of the location of the
annual distribution, reflecting changes e.g. in the rate of inflation.® We computed
maximum likelihood estimates of the MME model over the available sample period
for each country individually. The corresponding likelihood function can be found

in the Appendix III.B. Parameter transformation ensures that 0 < p <1.

Estimates for male employees using net and gross earnings are given in Table III-1,
columns 1 and 2. We obtain generally high values of the degree of rigidity p,
which are highly significant. Estimated degrees of rigidity range from 27 to 100
percent and from 19 to 100 percent for net and gross earnings. The largest differ-
ence between net and gross estimates is found in Denmark where the rigidity in
gross earnings is about 31 percentage points higher than in net earnings. In the ma-
jority of cases the degree of rigidity exceeds 50 percent, i.e. more than 50 percent of
notional wage cuts are not implemented. For both earnings measures, the degree of
DNWR is highest in Italy, Greece and Portugal and lowest in Ireland, France, Spain
and the UK.” The results for women in columns 3 and 4 of Table III-1 show no
systematic differences from those for men. Weighted averages of national degrees

of DNWR for the European Union and the Euro Area range from 56 to 63 percent.

As in Knoppik and Beissinger (2003) we attempted to substitute an alternative,
more elaborate model of measurement error, the contaminated mixed measurement
error (CMME) model, for the trimming of the far tails of the distributions of wage

changes. We found the results less stable than in the MME model. Moreover, im-

Alternative specifications included variables for sector, occupation, marital status and children;
these turned out to be insignificant; this may be due to the fact that equation (IIL.3) is formulated in
wage changes (not levels). The variable education appeared too unreliable (e.g. decreasing for sev-
eral individuals) to be included.

However, the results for Spain should be considered with some caution because the shape of the
earnings-change distributions turned out to be rather peculiar. Dickens et al. (2006) and Dickens et
al. (2007) do not include the ECHP data of Spain in their analysis.
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plausibly high estimated dispersions of notional wage changes occurred frequently.
In our view this may reflect the noisier survey data of the ECHP with much smaller
numbers of observations (in contrast with the administrative data of that earlier

study).



[11.5 COMPARISON WITH LITERATURE

In this section, we compare our results with the European cross-national studies
mentioned in the introduction, which use different analytical approaches and, with
exceptions, different data sets.® Knoppik and Beissinger (2005) develop a multi-
country version of Kahn’s (1997) histogram-location approach and apply it to the
ECHP. Dickens et al. (2006) use an approach that postulates a parametric functional
form, the symmetric Weibull distribution for the notional distribution, after correct-
ing the data for measurement error (their ‘model based’ method). It is applied to
various national and international data sources. Dickens et al. (2007) present results
on DNWR based on the assumption of a continuous notional distribution. The pre-
ferred approach in Behr and Pétter (2005) postulates a parametric functional form
for the notional distribution (the generalized hyperbolic distribution); it is applied to
ECHP data.’ Holden and Wulfsberg (2006) use a completely nonparametric ap-
proach. They do not model the notional and factual distributions, but instead use
simulations based directly on the empirical distributions that exploit shifts of the
wage change distributions. Their analysis is based on cross-national industry level

data.

Two of the above studies already compare their results with Knoppik and
Beissinger (2005) and with each other; we complete this comparison by extending it
to all mentioned cross-national studies, including this paper. One way to relate
results from different studies is to look at country patterns of estimated degrees of
rigidity. The correlations between sets of results are reported in Table III-2 and

visualized in Figure I1I-1.

The correlation coefficients between our sets of results and those of other studies

show a strong correlation. For net earnings of male employees we find correlation

¥ Kuroda and Yamamoto (2006) contains a comprehensive survey also of single country studies of
DNWR in micro data.

’ As a robustness check of their ‘hyperbolic-notional approach’, Behr and Pétter (2005) also use the
single country histogram-location approach.
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coefficients r = 0.72 and 0.80 with the results of Dickens et al. (2006) and Dickens
et al. (2007), of r = 0.94 and 0.77 with the two sets of results from Behr and Pétter
(2005), of r = 0.49 with the results in Holden and Wulfsberg (2006), and of r = 0.81
with the results in Knoppik and Beissinger (2005). We conclude that the correspon-
dence in patterns of results is remarkably good, given the differences in methods

and data.

At the same time, the level of estimated degrees of rigidity differs between some of
the studies, as can be seen from Figure III-1. The results in this paper (Table III-1)
range from 27 percent (Ireland) to the theoretical maximum of 100 percent (Greece,
Italy, Portugal) and from 19 percent (France) to 100 percent (Greece, Italy), for net
and gross earnings of male employees, respectively. Compared with other studies,
these are relatively high values. Knoppik and Beissinger (2005) find a range from 7
percent (Spain) to 66 percent (Italy), Dickens et al. (2006, p. 20, fig. 4) report a
range of 9 percent (Germany) to 66 percent (Portugal), Dickens et al. (2007, p. 209,
fig. 3) report 4 percent (Ireland) to 57 percent (Portugal), and Behr and Potter
(2005, p. 12, tab. 5) state results in an even lower range, 3 percent (Spain) to 43
percent (Greece). Holden and Wulfsberg (2006, p. 16, tab. 4), however, find simi-
larly high values as this study, but their results lie in the widest overall interval that
ranges from -20 percent (France) to 100 percent (Italy). In addition, for some Euro-
pean countries there are single country studies using the earnings-function ap-

proach. These report very high degrees of nominal wage rigidity."

The differences in results can be explained, to a certain extent, by differences be-
tween studies with respect to the type and selection of data and the features of the
analytical approach used, e.g. the principle of identification, the treatment of possi-

ble measurement error and the modeling of additional censoring thresholds. Data

1 Using the mixed measurement error variant of the proportional model, Devicienti (2003) found
somewhat less rigidity for Italy in a different dataset than here. With the contaminated mixed
measurement variant of the proportional model Knoppik and Beissinger (2003) found slightly
more rigidity for Germany in administrative data. Ekberg (2004) is an application of the propor-
tional model without any explicit model of measurement error to a set of Swedish data that is ar-
guably free of measurement error. Fehr and Goette (2005) is an application of the threshold instead
of the proportional variant of the model to two sets of Swiss data.
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related differences offer explanations in the case of two of the studies. The differ-
ences between our results and those of Holden and Wulfsberg (2006) seem largest
and are, most likely, related to their use of industry data.'' While the pattern of
national results in Behr and Potter (2005) is quite similar to ours, the level of esti-
mated degrees is distinctly lower. This is almost certainly caused by their decision

to include job movers in the sample.'?

The approaches discussed in this section constitute considerable analytical hetero-
geneity and use either one or both of the currently available identification princi-
ples. The histogram-location approach used in Knoppik and Beissinger (2005) and
the ‘empirical-distribution-location approach’ of Holden and Wulfsberg (2006) both
use the joint variation of location and shape of the observable distribution of wage
changes for identification. The remaining studies identify rigidity by functional
form, either by assuming a parametric functional form of the notional distribution,
as in the case of the ‘hyperbolic-notional approach’ of Behr and Pétter (2005) and
of the ‘Weibull-notional approach’ of Dickens et al. (2006) or alternatively by as-
suming the notional distribution to be continuous, as in Dickens et al. (2007). Fi-
nally, this paper uses the earnings-function approach of Altonji and Devereux
(2000) that employs both identification principles simultaneously. Differently from
the earnings-function approach, which postulates a normal notional distribution
conditional on a vector of regressors, neither the ‘Weibull-notional approach’ of
Dickens et al. (2006), nor the ‘hyperbolic-notional approach’ of Behr and Potter
(2005) use control variables, like human capital, industry or macro variables. The
conditional model of the notional in the earnings-function approach has the advan-
tage to capture changes in the composition of the sample, while at the same time to
exploit shifts in the overall distribution for identification. In our view, it is more
cautious not to rely exclusively on parametric functional assumptions, but also on

the principle of joint variation of location and shape. Measurement error in the data

"' Holden and Wulfsberg (2006) discuss the effect of using aggregate data in detail.

12 Bewley (2004, p. 2) convincingly argues that the concept of downward nominal wage rigidity can
only be meaningfully applied to job stayers. In almost all of the literature the analysis is limited to
job stayers.
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can have opposing effects on the results. There are competing claims in the litera-
ture that either classical measurement error prevails and has an attenuating effect on
measured downward nominal wage rigidity, see e.g. Gottschalk (2005), or that
rounding type errors tend to lead to an exaggeration of measured rigidity, see e.g.
Smith (2000). Dickens et al. (2007, p. 209) find that the attenuation effect prevails.
While our model explicitly models measurement error, as discussed in Section III.2,
several other studies do not. This is compatible with the results of Knoppik and
Beissinger (2005), Dickens et al. (2007), and Behr and Pétter (2005) who find lower
degrees of downward nominal wage rigidity than the present paper. Two of these
studies, Knoppik and Beissinger (2005, p. 1) and Dickens et al. (2007, p. 213),
acknowledge the tendency of their approaches to find lower estimates due to meas-
urement error.”” A further difference in studies concerns the possible presence of a
second censoring threshold in the wage change process that is either literally seen as
downward real wage rigidity, or called downward real wage rigidity for exposi-
tional convenience, e.g. in Dickens et al. (2007, p. 207), or is interpreted as contrac-
tual rigidity, e.g. in CorneliBen and Hiibler (2006). It is commonly expected that
estimated nominal rigidity tends to be biased upward, if a possibly existing down-
ward real wage rigidity is not taken into account. However, Monte Carlo simula-
tions show that a downward bias of estimated DNWR can occur in models that
include downward real wage rigidity, in particular, if there is no downward real
wage rigidity in the data. Consequently, in the case of the earnings-function ap-
proach, it is not clear whether and how real wage rigidities should be integrated into
the analysis."* The International Wage Flexibility Project has abandoned earlier

attempts in this direction, see Dickens et al. (2006, footnote 5). Our experiments

" Dickens et al. (2006), with the correction of data for measurement error, find higher estimates on
average than Dickens et al. (2007) without such correction, for the same data. This paper with an
explicit model of measurement errors finds higher estimates for each country than Knoppik and
Beissinger (2005) based on the histogram-location approach without modelling measurement er-
ror, for the same data.

' Single-country studies based on an extension of the earnings-function approach to downward real
wage rigidity are Bauer et al. (2004) for Germany, Maida et al. (2005) for Italy, and Barwell and
Schweitzer (2005) for the UK. Cornelilen and Hiibler (2006) analyse German data and include a
‘contractual wage rigidity’. These studies tend to find relatively low degrees of downward nominal
wage rigidity.
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with models incorporating nominal and real downward wage rigidity also point to a

lack of robustness.

Overall we have identified and outlined several reasons, why other studies tend to
find relatively low, and our study tends to find relatively high degrees of downward
nominal wage rigidity. The evidence in this paper confirms findings that downward

nominal wage rigidity does exist and differs between countries in Europe.



[11.6 THE IMPACT OF INSTITUTIONSON DOWNWARD
NOMINAL WAGE RIGIDITY

According to Holden (2004) DNWR may depend on the strictness of employment
protection and the role of labor unions in the wage formation process. Holden
(2004) starts his theoretical analysis with the observation that nominal wages are
part of a contract and, at least in European labor markets, can be changed only by
mutual consent. With low inflation workers have a strategic advantage when they
try to prevent a cut in nominal wages. In addition, the ability to prevent wage reduc-
tions is higher for workers who are protected by collective agreements or employ-

ment protection legislation.

Due to these theoretical considerations it seems worthwhile to check whether coun-
try-specific differences in institutions may explain the striking heterogeneity of
estimated degrees of DNWR. We consider the following institutional variables:
from OECD (2004) we use an indicator of the strictness of employment protection
legislation for regular employment as well as indices for centralization and coordi-
nation, all related to the late nineties. From Holden and Wulfsberg (2006) we take
indicators for union density and bargaining coverage in 1998. The results from
simple bivariate regressions of the degree of DNWR on these institutional variables
are documented in Table III-3. We find a positive relationship between DNWR and
the extent of coordination in the economy which is strongly significant in the re-
gression for gross earnings and weakly significant in the regression for net earnings.
The index for employment protection is only weakly significant in the regression
for net earnings and positively influences the degree of DNWR. All other institu-

tional variables turn out to be insignificant.

Two of the studies discussed in the previous section also try to explain national
differences in estimated degrees of downward nominal wage rigidity by institutional
differences. Dickens et al. (2006) consider the strictness of employment protection
legislation, union density, collective bargaining coverage, the influence of minimum

wages or wage indexation legislation and the degree of corporatism in the economy.
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It turns out that only union density has a significant correlation with downward
nominal wage rigidity, which is negative. This result is in contrast to Holden and
Waulfsberg (2006), who find that downward nominal wage rigidity in industry
wages increases with higher union density and stricter employment protection leg-
islation. Other institutional variables like bargaining coverage, temporary employ-
ment and indices of centralization and coordination had low explanatory power in

their study.

Taken together, the correlations between estimated degrees of DNWR and institu-
tional variables are surprisingly weak, which suggests that other explanations, such

as fairness considerations, may be more relevant.



[11.7 SUMMARY, CONCLUSIONSAND OUTLOOK

We apply the earnings-function approach with proportional downward nominal
wage rigidity (DNWR) to the European Community Household Panel (ECHP) for
the years 1994 to 2001. The earnings-function approach offers several advantages,
among them less restrictive assumptions with respect to the shape of the counterfac-
tual wage-change distribution, the ability to deal with changes in sample composi-
tion, and the integrated modeling of measurement error in wage data. The key ad-
vantage of the ECHP data is the standardized questionnaire used in the EU-
countries. The use of a single econometric approach and comparable data permits
the direct comparison of the extent of DNWR across 12 out of 15 ‘old’ EU member

states.

Maximum likelihood estimates of national degrees of DNWR are rather high, rang-
ing from 19 to 100 percent for both male and female employees. Weighted average
degrees of rigidity for the European Union and for the Euro area are close to 60
percent, i.e. 60 percent of notional wage cuts were not implemented. Our estimated
degrees of DNWR are strongly correlated with the estimates of other cross-national
studies, but are relatively high compared to them, which can be attributed to differ-

ences in methods applied and data used.

We also explore whether country-specific differences in institutions may explain the
considerable heterogeneity of estimated degrees of DNWR across countries. We
find some, albeit weak, evidence that employment protection legislation and the
extent of coordination are positively correlated with DNWR, whereas indicators for
union density and bargaining coverage as well as a centralization index turn out to
be insignificant. These results suggest that institutions are only one part of the story
in the explanation of DNWR, which is in line with the findings of the International
Wage Flexibility Project. Future research on the causes of DNWR should therefore
put greater emphasis on the role of norms for human behavior as suggested by Ak-
erlof (2007), specifically of fairness considerations in combination with money

illusion as discussed by Bewley (1999).
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The European Community Household Panel (ECHP) is a large-scale annual longi-
tudinal survey providing household and personal information on income and socio-
economic characteristics for the ‘old’ 15 member states of the European Union
(EU)."”> The ECHP has been centrally designed and coordinated by the Statistical
Office of the European Union (Eurostat). The survey started in 1994 and ended in
2001, thereby comprising eight waves, the last of which has been made available
for scientific use in January 2004. Austria, Finland and Sweden joined the ECHP-
project in 1995, 1996 and 1997, respectively. However, the Swedish data cannot be
used in the analysis since it only contains cross-sectional information. Luxembourg
and the Netherlands also have to be excluded because necessary information for the

.. .. 16
analysis is missing.

In Germany and the UK, the first three waves of the ECHP ran parallel to existing
national panels, namely the German Socio-Economic Panel (GSOEP) and the Brit-
ish Household Panel Survey (BHPS)."” In 1997 (i.e. the fourth wave of the ECHP)
the original ECHP surveys were stopped in these countries. Instead, it was decided
to integrate ex-post-harmonized national panels into the ECHP. Comparable data
were derived from the GSOEP and BHPS back from 1994 onwards. Consequently,
two sets of data are available for the years 1994 to 1996 for Germany and the UK.
In our analysis, we use the “long series”, i.e. the GSOEP and BHPS data for Ger-

many and the UK, respectively.

To make scientific use of the ECHP data possible, Eurostat constructed an ano-

nymised and user-friendly version of the data (the User’s Database; UDB) from the

'3 EPUNet (2004) provides a short introduction to the ECHP and a reference to more detailed infor-
mation. A large number of documents on the ECHP is provided by Eurostat (2004). Peracchi
(2002) provides a detailed description of the first three waves of the ECHP data.

' Data for Luxembourg do not contain information on the month of the interview. Moreover, infor-
mation on the year of start of the current job is missing in most cases. Data for the Netherlands do
not contain information on the monthly activity calendar.

" There was the same situation in Luxembourg, but the data for Luxembourg could not be used as
explained above.
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original data (the Production Database; PDB). In this process, variables have been
reorganized and standardized across waves, no more strictly reflecting the structure
of the questionnaire. In the following, the implementation of the job stayer concept
for the preferred specification and the UDB variables used for this data selection are

. a1
documented in more detail.'®

1) Employment relationship of job stayers

Full-time working employees are selected by using the following conditions for

UDB variables describing the main activity status and working time:

PEOOI =1 The interviewed person defines the main activity status as
working with an employer in paid employment (15+

hours/week). Other persons, as e.g. persons in paid appren-
ticeship or the self-employed, are left out.

PEOOSC =1 The main job is classified as full-time job

30 <PEOO05A <60 The working time in the main job (including paid over-
time) comprises at least 30 hours and at most 60 hours.

We additionally compared the variable PEOOSA with PEOOS, the latter variable
containing information on the total number of hours worked per week in main and
additional jobs. We require that PEO0S < PEOOSA in order to select employees who
hold only one job.

Job stayers do not change the job between interviews. It is checked that the current

job started before or in the month of the preceding interview by use of the following

UDB variables:

PG006 Month of the personal interview
PG007 Year of the personal interview
PEO12 Month of start of current job
PEO11 Year of start of current job

" For a detailed data dictionary, codebook and information about data differences between countries
and waves see Eurostat (2003a) and Eurostat (2003b).
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In addition, we used the monthly activity calendar in order to check that the respec-
tive person has been in paid employment in each month between interviews without
interruptions. In the UDB the main activity status in month 1, 2,...,12 of the year
preceding the wave year is documented in the variables PC001, PC002, ..., PCO12.
Consider as an example a person who has been interviewed in July 1996 and in
June 1997. For the period from July 1996 to December 1996 we checked the infor-
mation coded in the variables PC007 to PCO012 of the wave year 1997. For the pe-
riod from January 1997 to June 1997 we checked the information coded in the vari-
ables PC001 to PCO06 of the wave year 1998." Since the calendar information
about monthly activity refers to the year preceding the wave year, the main activity
status can not be checked for the final wave. In order not to loose the observation of
the final wave, we do not require a check of the activity calendar for the final wave

in the preferred specification.

2) Type of employment contract

Since the focus is on employees with stable employment relationships, in the pre-
ferred specification job stayers with permanent employment contracts are consid-

ered. The respective information is coded in the UDB variable PE024.

3) Interview distance in months

In the preferred specification it has been required that interviews are at least eight
months and at most 16 months apart. The interview distance is calculated by using

the variables PG006 and PG007 (see above).

4) Absence from work in days

In the preferred specification, we restricted the subsample of stayers to employees
who were at most 3 days absent from work in the last four weeks preceding the
interview. This has been done by using the information coded in the following UDB

variable:

Y We also took account of ,special cases”, in which the interview for wave year (t-1) and/or for
wave year t took place in the year following the respective wave year.
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PE038 Absence from work (in days) in the last four working
weeks (not counting holiday weeks) because of illness or
other reasons.

This information is completely missing for the UK BHPS data and is not available
for the Netherlands in 1994. For these countries and years the value of this variable

is not checked.

5) Earnings

The ECHP dataset provides information on monthly and annual nominal earnings
from work, i.e. ‘current monthly (net and gross) wage and salary earnings’ and
‘total regular net wage and salary earnings’ (referring to the year prior to the wave
year). Since the job stayer concept applied in the paper refers to the spell between

interviews and not to the calendar year, we use the information on current monthly

earnings.”’
PI22IM Current monthly net wage and salary earnings
PI21IMG Current monthly gross wage and salary earnings

6) Working Hours

We restrict the analysis to job stayers for whom the number of working hours re-

mains constant between interviews.

PEOOSA Hours worked in main job (including paid overtime)

7) Tenure

In order to obtain a job tenure variable we computed the difference between the
year of the personal interview (variable PG007) and the start year of the current job
(variable PEO11). For new entrants in the ECHP, the latter information is only

available for a 14-year spell preceding the respective interview. We therefore con-

*"We also constructed ‘calendar year stayers’ from the ECHP for whom the annual earnings infor-
mation is relevant. However, information on working hours or absence from work refers to the
actual situation at the time of the interview. Since we want to control for variation in earnings due
to variation in working hours and do not want to loose the final wave throughout the analysis, we
prefer to work with ‘interview stayers’.
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structed a top-coded tenure variable whose values lie in the interval between 1 and

15. A value of 15 means that job tenure amounts to at least 15 years.

8) Potential Experience

The experience variable is computed as the difference between the age in the inter-

view year and the age when people started their working life, i.e. started their first

job.
PD003 Age
PE039 How old were you when you began your working life, that

is, started your first job or business?
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The likelihood function of the MME model for one observation contains six terms

that result from the combination of three rigidity and two measurement error re-

gimes:
L(Q, x| Ay, )=
n)~ 1 ¢{ Ayit B Xil J(l _ CD[— X“,Bs_ Aylt |tﬂ]) ¢[Ay|t |1ﬂ)
\/0'3_+0'i \/O'f_—irof, so, o, P
+[(1_n).1¢[Ayn}q{(o_ . ﬂ)S_Ayn—zxn}+ n.q{O— WJ} ; (I11.5)
o, | o, so’ o,

s [jﬁ ﬂ;ﬂ} [(o_xn,e) Ay';ai"/’} o i “ﬂn( )

(D() and ¢() denote the cumulative and probability density function of a standard
normal variable, 0<n<I1 is the share of observations that are measured exactly,
0< p<1 is the proportion of notional wage cuts that are prevented by downward
nominal wage rigidity, S= 1/0 +a /a o, . The vector Q= (,Bl,...,,b’j,aj,ai,n,p)
contains the parameters to be estimated. The three lines of the equation (II1.5) rep-
resent three rigidity regimes. The first line describes positive notional nominal wage
changes for which DNWR is assumed to be irrelevant. The second line refers to the
situation of notional nominal wage cuts with operative DNWR. The third line repre-
sents those notional nominal wage cuts that escape the effects of DNWR. Within
each of the three rigidity regimes two measurement error regimes are distinguished:
Exactly measured observations occur with probability n, measurement error affects
the observations with probability (1-n). Detailed derivations of equation (II1.5) may
be found in Knoppik (2001).
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TABLEI11-1: ESTIMATED DEGREES OF DOWNWARD NOMINAL WAGE RIGIDITY

Male Employees Female Employees
P Gross Earn-
(t-values) Net Earnings ings Net Earnings Gross Earnings
€)) 2 3) “)
Austria 0.59 0.61 0.74 0.72
(33.62) (2.93) (15.95) (8.33)
Belgium 0.67 0.70 0.62 0.45
(13.76) (11.25) (14.16) (11.68)
Denmark 0.57 0.88 0.69 0.88
(15.43) (9.14) (7.22) (10.88)
Finland 0.74 0.83 0.54 0.64
(5.27) (9.61) (8.78) (4.95)
France 0.33 0.19 0.36 0.20
(15.69) (13.26) (13.10) (11.12)
Germany 0.64 0.62 0.57 0.75
(16.41) (16.54) (15.05) (16.53)
Greece 1.00® 1.00® 1.00® 1.00®
Ireland 0.27 045 0.21 0.46
(5.34) (6.67) (3.43) (5.19)
Italy 1.00 1.00 0.98 1.00
(12.55)
Portugal 1.00® 0.84 1.00® 1.00®
(64.06)

Spain 0.37 0.35 0.40 0.42
(5.42) (6.44) (1.79) (5.39)
UK 0.37 0.47 0.54 0.57
(6.96) (7.19) (5.45) (6.19)
EU 12/15® 0.57 0.56 0.56 0.62
EMU 10/12® 0.62 0.58 0.59 0.63

Note: Estimated national degrees of DNWR p (t-values in parenthesis). Observations per

country range from 1213 to 5073 for men and from 844 to 3496 for women.

@ Weighted averages of national estimates on the basis of persons employed; without Lux-

embourg, the Netherlands and Sweden.
® " Degree of rigidity p restricted to one since unrestricted estimate would exceed natural

upper limit of one.



CHAPTER III. TABLES AND FIGURES 193

TABLEI11-2: CORRELATION OF NATIONAL DEGREES OF DOWNWARD NOMINAL WAGE RIGIDITY
ACROSS STUDIES

% 5 2_ 2 S5 - 2
R g = E § 52 58 @8 Q 3
< < = 9 S 9 . g K =

E E 5| .8 gz EF ES 2= =
g 9 3 |78 T2 K2 &L g2 o5 2
s |28 25|25 2% 2% 2E i3 :
L~ = =g — 9 S = < &h g = g 5 e
23 EE SE |E& E& &F KE AT B T

Knoppik and Beissinger 1.00

(2005)

Table I1I-1, 0.81 |[1.00

male, net earnings

Table III-1, 0.80 [0.88 1.00

male, gross earnings

Table -1, 073 1092 0.83 |[1.00

female, net earnings

Table III-1, 062 [0.84 0.89 (088 1.00

female, gross earnings

Behr and Pétter (2005), 080 [094 0.88 |[095 0.87 1.00

Hyperbolic-notional

Behr and Pétter (2005), 077 1077 0.82 |[0.79 0.79 0.81 1.00

Histogram-location

Dickens et al. (2006, p. 056 (072 0.54 |082 0.63 0.89 063 1.00

21), Weibull-notional

Dickens et al. (2007) 0.44 1080 053 |[0.75 067 076 059 047 1.00

Holden and Wulfsberg 065 (049 056 |048 055 049 079 029 040 1.00

(2006)

Note: Pairwise Bravais-Pearson correlation coefficients, available countries included.
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TABLEIII-3: ESTIMATED DEGREES OF DOWNWARD NOMINAL WAGE RIGIDITY REGRESSED ON
INSTITUTIONAL I NDICATORS
Coefficient Male Employees - Net Earnings Male Employees - Gross Earnings
(P values) 1 (2) 3) 4) (5) (6) @) (3) 9 a9
Dependent variable: p
Employment protec- .15 .048
tion® (12) (.62)
Union density™® -00002 0047
(:99) (:22)
Bargaining coverage' 0031 0021
(.54) (.66)
Centralization® 056 .046
(.46) (:53)
Coordination® 11 13
11) (.044)
Constant 33 .65 4 45 21 .59 .5 .52 53 .19
(.14) (0067) (.34) (.078) (.42) (.025) (.012) (.21) (.042) (4)
Observations 11 11 11 10 10 11 11 11 10 10

Note: Estimated degrees of downward nominal wage rigidity p from columns (1) and (2) of Ta-

ble III-1. p values in parentheses.
()

Summary indicator of the strictness of employment protection legislation for regular employ-

ment, Late 1990s, OECD (2004), Table 2. A2.4, p. 117.
® " Trade Union Density in 1998, OECD data taken from Holden and Wulfsberg (2006), Ta-

ble A3, p. 31.

© Coverage in 1998, Holden and Wulfsberg (2006), Table A4, p. 32. Data is taken from OECD
(2004), for 1990 and 2000. Data for intervening years are calculated by interpolation.

@ ndex for 1995-2000, OECD (2004), Table 3.5, p. 151.
( ) p
©  Index for 1995-2000, OECD (2004), Table 3.5, p. 151.
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FIGURE I11-1: COUNTRY ESTIMATESIN CROSS-NATIONAL STUDIES

rhos of current study

Behr_Poetter_HLA

ook F
BK

Holden_Wulfsberg

BL

Behr_Poetter HNA Dickens_06 Dickens_07
L 18
or
Bt oF
@K on
FIN
3 [ RL PYS

KBB_EFA_female_net_earnings

Knoppik_Beissinger_HLA

\d: J>
LL [ I8

UK
®E

0 2 4 6 8 1

rhos from reference estimate (KBB_EFA_male_net_earnings)

Note: Country results of Knoppik and Beissinger (2005) (HLA, histogram-location approach), Behr
and Potter (2005) (HLA, histogram-location approach; HNA, hyperbolic-notional approach), Dick-
ens et al. (2006), Dickens et al. (2007), Holden and Wulfsberg (2006) and of this paper (3 sets)
plotted against country results of this paper for male employees with net earnings (KBB, Knoppik,
Beissinger and Blaes; EFA, earnings-function approach) and summarized by regression lines.
Negative values of Holden and Wulfsberg (2006) included in regressions, but not in visualization.
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