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Zusammenfassung

Dieser Beitrag analysiert die Existenz und das Ausmal nach unten starrer Nominall6hne, sowie deren
realwirtschaftliche Implikationen fur den deutschen Arbeitsmarkt. Unter Verwendung von drei alter-
nativen Modellvarianten fur die proportionale Abwartsnominallohnrigiditat wurde auf Grundlage der
IABS-Regionalstichprobe (1975-2001) nachgewiesen, dass das Ausmal der Abwartsnominallohnrigi-
ditét in Deutschland erheblich ist. Die realen Implikationen der nach unten starren Nominalléhne sind
bei konstantem Rigiditatsgrad umso hoher, je geringer die Inflationsrate ist. Fir Inflationsraten unter
zwei Prozent sind diese realen Effekte nicht mehr vernachléssigbar. Andererseits konnte im Rahmen
dieses Beitrags nachgewiesen werden, dass das Ausmal der Abwértsnominallohnrigiditat selbst vom
inflationdren Umfeld abhangt und in Jahren mit niedriger Inflation sinkt.

Abstract

This paper examines the existence and the extent of downward nominal wage rigidity and its real im-
plications on the German labour market. Using the regional file of the 1ABS-Regionalstichprobe
(1975-2001) and applying three alternative models of proportional wage rigidity it was found that the
extent of downward nominal wage rigidity in Germany is considerable. The real implications of the
downward nominal wage rigidity - under a constant degree of rigidity - are the higher, the lower the
inflation rate is. For inflation rates less than two percent the real implications are non-negligible. On
the other hand it could be proven that the degree of the rigidity itself sinks during years of low infla-
tion.
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1 Einleitung

Die Frage nach der optimalen Hohe der Inflationsrate beschaftigt schon seit Jahrzehnten viele
Okonomen. Die seit etwa einem Jahrzehnt in vielen Industrielandern beobachteten niedrigen
Inflationsraten filhrten in den letzten Jahren zu einer neuen Diskussion. Einige Okonomen
befiirchten, dass eine zu niedrige Inflationsrate bei der Existenz nach unten starrer Nominal-
I6hne schadlich fur den Arbeitsmarkt ist. Denn beim Vorliegen solcher Nominallohnrigidita-
ten kann eine zu niedrige Inflationsrate die nach adversen Nachfrageschocks erforderlichen
Reallohnanpassungen verhindern und so mdglicherweise zu einer hoheren unfreiwilligen Ar-
beitslosigkeit flihren. Bei einer etwas hoheren Inflationsrate dagegen, kénnen die Abwarts-
nominallohnrigiditaten die erforderlichen Reallohnsenkungen nicht ganz verhindern, falls die
Nominalléhne mit einer geringeren Rate wachsen als die Preise — ganz im Sinne der These
von Tobin (1972), dass die Inflation ein Schmiermittel fir die R&der des Arbeitsmarktes dar-

stellt (,,inflation greases the wheels of the labor market*).

Folglich wenden sich immer mehr Wissenschaftler der Frage zu, ob und in welchem Ausmal3
die Nominalléhne nicht gesenkt werden kénnen. Denn diese Frage gibt Aufschluss dariber,
ob die gegenwartig in vielen Landern beobachteten und im Rahmen der Preisstabilitatspolitik
der Zentralbanken auch gezielt angestrebten niedrigen Inflationsraten mit hoheren Beschéfti-

gungskosten verbunden sind.

Eine der bedeutendsten Arbeiten zur Untersuchung der realen Konsequenzen von Abwaérts-
nominallohnrigiditdten und deren Implikationen fir die Gestalt der langfristigen Phillips-
Kurve stellt die Studie von Akerlof, Dickens und Perry (1996) dar. In ihrer Untersuchung
stellen die Autoren fest, dass die langfristige inflationserwartungserweiterte Phillips-Kurve
bei Vorliegen von Abwértsnominallohnrigiditaten flr zu niedrige Inflationsraten geneigt ver-
lauft und nicht - wie von Monetaristen vertreten - vertikal ist. Die Simulations- und Schatzer-
gebnisse dieser Studie widersprechen somit der gédngigen Meinung, dass es auf lange Sicht
keinen Zusammenhang zwischen Inflation und Arbeitslosigkeit gibt und bestétigten die Hypo-

these von Tobin.?

Die Uberpriifung der makrookonomischen These dieser Okonomen hat sich im Laufe des
letzten Jahrzehnts zu einem breiten Forschungsgebiet entwickelt, in dessen Rahmen die Exis-

2 Zu beachten ist allerdings, dass Akerlof u. a. (1996) bei ihren makrodkonomischen Schatzungen von einem
Rigiditatsgrad von 100 Prozent ausgingen, also von der Annahme, dass alle gewiinschten Lohnkiirzungen nicht
durchgefiihrt werden kdénnen. Die von ihnen geschétzten starken realen Effekte sind zum Teil darauf zuriickzu-
fuhren.
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tenz, die Grinde, das Ausmal und die realwirtschaftlichen Konsequenzen von Abwartsnomi-

nallohnrigiditaten erforscht werden.?

Die durchgefiihrten empirischen Studien unterscheiden sich nicht nur durch die Art der
zugrunde liegenden Datensétze, sondern auch hinsichtlich der verwendeten Analyseansatze.
Dies erklart die breite Variation der Ergebnisse in diesen Studien. Die meisten empirischen
Untersuchungen basieren auf dem Skewness-Location-Ansatz von McLaughlin (1994), dem
Histogramm-Location-Ansatz von Kahn (1997), dem Symmetry-Ansatz von Card und Hyslop
(1997), dem Earnings-Function-Ansatz von Altonji und Devereux (2000), sowie deskriptiven

Analysen.

Ziel der vorliegenden Arbeit ist die Untersuchung der Existenz und des Ausmafes nach unten
starrer Nominalléhne mit dem Earnings-Function-Ansatz (EFA) von Altonji und Devereux
(2000) sowohl fur West- als auch fir Ost-Deutschland. Weiterhin werden im Rahmen dieses
Beitrags auch die realen Konsequenzen der vorliegenden Abwartsnominallohnstarrheit bei
unterschiedlichen Inflationspolitiken fur West-Deutschland analysiert. Die Untersuchungen
basieren auf dem Regionalfile der IAB- Beschéftigtenstichprobe (IABS-R). Die IABS-R stellt
zwei Prozent aller sozialversicherungspflichtigen Beschéftigten in Deutschland dar und um-

fasst einen Zeitraum von 1975 bis 2001.

Einer der Vorteile dieses Datensatzes liegt darin, dass er sowohl Jahre mit hoher als auch mit
sehr niedriger Inflation enth&lt. Dadurch bietet die IABS-R eine einzigartige Moglichkeit der
Uberpriifung der Kritik von Gordon (1996), Mankiw (1996) und Hogan (1998). Diese Auto-
ren weisen darauf hin, dass die Untersuchung von nach unten starren Nominalléhnen und de-
ren realen Effekte in einer Welt mit hoher Inflation keine korrekten Schlusse auf die Welt mit
niedriger Inflation zulasst, weil die Nominallohnkirzungen in Niedriginflationsjahren von den
Arbeitnehmern nicht mehr als unfair empfunden werden und die Abwartsnominallohnrigidité-
ten deshalb zumindest zum Teil verschwinden wirden. Die Kritik dieser Autoren stellt inso-
fern eine Variante der ,,Lucas Kritik” dar, dass auch hier im Sinne von Lucas (1976) argu-
mentiert wird, dass die Struktur eines makrookonometrischen Modells nicht unverdandert
bleibt, falls sich die 6konomische Umwelt andert, weil sich die optimalen Entscheidungsre-
geln der Wirtschaftssubjekte systematisch an die Verdnderungen der ékonomischen Umwelt

anpassen werden. Im Unterschied zu den vorliegenden Untersuchungen fur Deutschland soll

* In der letzten Zeit werden immer haufiger auch Abwértsreallohnstarrheiten beriicksichtigt, die fiir die struktu-
relle Arbeitslosigkeit verantwortlich sind, um zu sehen, ob sich dadurch die Ergebnisse zu Nominallohnrigidita-
ten verédndern wirden. Im Rahmen dieser Untersuchung konzentriere ich mich aber (vorerst) ausschlielich auf
Abwartsnominallohnstarrheiten.
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im Rahmen dieses Beitrags schlieBlich auch die Kritik dieser Autoren und somit die Abhan-

gigkeit der Abwartsnominallohnrigiditat vom inflationaren Umfeld direkt untersucht werden.*

Dieser Aufsatz ist folgendermal3en strukturiert: In Abschnitt 2 wird die Auswahl der Schéatz-
methode (EFA) begriindet, indem konkret auf die VVor- und Nachteile des EFA gegentber den
anderen Methoden eingegangen wird. Abschnitt 3 stellt das Modell fur die proportionale Ab-
wartsnominallohnrigiditat mit alternativen Messfehlerspezifikationen dar. Abschnitt 4 be-
schreibt die Datenselektion. Die Abschnitte 5 und 6 préasentieren die Schatzergebnisse zum
Ausmal} der nach unten starren Nominalléhne, sowie der sich daraus ergebenden makrooko-
nomischen Konsequenzen. Abschnitt 7 beschaftigt sich mit der Uberpriifung einer Variante

der ,,Lucas Kritik“. In Abschnitt 8 werden abschlieRend die préasentierten Ergebnisse bewertet.

2 Auswahl der Analysemethode

Alle verwendeten Analyseansatze zur Untersuchung der Abwartsnominallohnrigiditaten wei-
sen beziglich der zur ihrer Anwendung notwendigen Restriktionen bestimmte Vor- und
Nachteile auf und beruhen im Prinzip auf zwei ldentifikationsstrategien (Beissinger und
Knoppik (2005)).

Bei der ersten Identifikationsstrategie wird die Annahme uber die Form der Lohné&nderungs-
verteilung getroffen, die bei Nominallohnflexibilitat (also ohne Abwértsnominallohnstarrhei-
ten) vorgelegen hétte. Die beobachteten Forménderungen der Verteilung sollen dann auf das
Vorliegen von nominellen Rigiditaten deuten. Der Symmetry-Ansatz von Card und Hyslop
(1997) basiert auf diesem Prinzip der funktionalen Form der gewiinschten kontrafaktischen
Verteilung. Diese Methode ist aber nicht unumstritten, denn in den meisten Datensétzen gibt
es Hinweise darauf, dass die Form der Lohnanderungsverteilung auch ohne Einwirkung der
nach unten starren Nominalldhne nicht symmetrisch ist (Knoppik (2001a)). Damit ist die

wichtigste Annahme, die fir die Anwendung dieses Analyseansatzes notwendig ist, verletzt.

Die zweite ldentifikationsstrategie basiert auf dem Prinzip der gemeinsamen Variation der
Lage der gewiinschten kontrafaktischen und der Form der tatsachlichen faktischen Lohnénde-
rungsverteilung. Die Lage der gewinschten Verteilung wird durch mehrere Einflussfaktoren

bestimmt, vor allem aber durch die jeweils herrschende Inflationsrate. Je hoher die Inflation,

* Man beachte, dass die Kritik dieser Autoren sich auf die bedingte Wahrscheinlichkeit (Rigiditatsgrad) bezieht,
die den Anteil der durch die Abwartsnominallohnrigiditat verhinderten Nominallohnkiirzungen angibt. Zu unter-
scheiden ist hiervon die unbedingte Wahrscheinlichkeit bzw. deren aggregierter Wert, der den Anteil aller von
der Abwartsnominallohrigiditat betroffenen Beobachtungen darstellt. Dieser ist bei gleichem Rigiditatsgrad
umso groRer, je niedriger die Inflationsrate ist (vgl. Abschnitt 6).
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desto weiter verlagert sich die gesamte Verteilung nach rechts und umgekehrt. Das heif3t, dass
bei unterschiedlich hoher Inflation ein unterschiedlich groRer Teil der Verteilung in den nega-
tiven Bereich fallt und von den Wirkungen der Abwértsnominallohnrigiditat (Ausdinnung im
negativen Bereich und Anhaufung bei null) betroffen wird.” Der Skewness-Location-Ansatz
von McLaughlin (1994), der Histogramm-Location-Ansatz von Kahn (1997) und der Kernel-
Location-Ansatz von Knoppik (2003) basieren auf diesem Prinzip der gemeinsamen Variation
von Lage der gewinschten und Form der tatsdchlichen Lohnanderungsverteilung.

Allerdings weisen auch diese drei Analysemethoden einige kritische Merkmale auf. Bei die-
sen Ansatzen wird unterstellt, dass die Formanderungen der faktischen Lohnanderungsvertei-
lung allein durch Interaktion zwischen der Nominallohnrigiditat und der Lagevariation der
gewiinschten kontrafaktischen Verteilung 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 makrookonomische Variablen &n-

dern. Dies fiihrt dann auch zur Forménderung der faktischen Lohnanderungsverteilung.

Zum anderen konnen die Formanderungen der faktischen Lohnanderungsverteilung durch die
in den Daten vorhandenen Messfehler verzerrt sein, was dann auch verzerrte Schatzergebnisse
zu Existenz und AusmaR der nach unten starren Nominallohne zur Folge haben wirde. Dies
wird aber beim Skewness-Location-Ansatz, dem Histogramm-Location-Ansatz und dem Ker-
nel-Location-Ansatz nicht berlcksichtigt. Bei diesen Analysemethoden geht man meistens
einfach davon aus, dass die Messfehler unbedeutend sind. Die Daten kdnnen aber sehr wohl
mit Messfehlern behaftet sein, die nicht vernachlassigbar sind. Als Beispiele seien hier die oft
vorkommenden falschen Angaben in den Befragungsstudien oder fehlenden Angaben in Mik-
rodaten genannt. So enthélt z.B. die IAB-Beschaftigtenstichprobe nur Informationen tber das
Entgelt aber nicht Uber die Arbeitszeiten, so dass keine Rickschlisse auf die Stundenléhne

mdoglich sind.

Sind die Daten mit Messfehlern behaftet, so kann die Form der faktischen Lohnénderungsver-
teilung nicht direkt beobachtet werden. Die Form der beobachteten Verteilung unterscheidet

sich dann von der der faktischen Verteilung je nach Art und Umfang der vorliegenden Mess-

® Man unterscheidet zwischen den direkten und indirekten Effekten von nach unten starren Nominalléhnen. Die
Ausdiinnung im negativen Bereich der Lohn&nderungsverteilung und Anhdufung bei null stellen direkte Effekte
von nach unten starren Nominalléhnen dar. Alle anderen Effekte von Abwartsnominallohnrigiditaten auf die
Lohnénderungsverteilung werden als indirekt bezeichnet. Die durchgefiihrten Studien zur Untersuchung von
nach unten starren Nominalléhnen konzentrieren sich tiberwiegend auf direkte Effekte.
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fehler.® Messfehler deformieren somit die tatsachliche Lohnanderungsverteilung und kénnen

folglich je nach Art zu einer Uber- oder Unterschatzung des wahren Rigiditatsgrades fiihren.’

Den wichtigsten Nachteil aller anderen Analysemethoden macht der von Altonji und Deve-
reux (2000) eingefiihrte Earnings-Function-Ansatz, der auf beiden Identifikationsstrategien
basiert, zu seinem Hauptvorteil: Der Earnings-Function-Ansatz ermdglicht die Berlcksichti-
gung von Messfehlern, indem diese explizit bei den Schatzungen mitmodelliert werden. Auch
der Kritik der Zeitinvarianz der kontrafaktischen Verteilung wird im Ansatz Rechnung getra-
gen, indem die Lohndnderungsverteilung durch Informationen uber Arbeitnehmer, Sektoren
und makrodkonomische Variablen erklart wird. Ein weiterer Vorteil des Ansatzes liegt darin,

dass er quantitative Aussagen tiber das AusmaR der Abwartsnominallohnrigiditat ermoglicht.?

Der einzige Nachteil des Ansatzes, der oft gern Ubersehen wird, liegt in der Notwendigkeit
der Annahme einer funktionalen Form der individuellen kontrafaktischen Lohnanderungsver-
teilung. Obwohl diese Annahme beim Earnings-Function-Ansatz dank der hier verwendeten
strukturellen Modellierung der Lohndnderungsverteilung wohl leichter akzeptiert werden
kann als beim Symmetry-Ansatz, ist sie moglicherweise nicht ganz unproblematisch. Denn
falls sie nicht gilt, kann das moglicherweise zu Verzerrungen der resultierenden Schétzergeb-

nisse fuhren.

Vergleicht man Vor- und Nachteile aller Analysemethoden, so scheint der Earnings-Function-
Ansatz die beste Methode zur Untersuchung von nach unten starren Nominalléhnen darzustel-
len. Tabelle 1 gibt einen Uberblick Gber die Studien mit dem Earnings-Function-Ansatz. Die
durchgefiihrten Studien unterscheiden sich vor allem darin, ob sie die absolute Variante, die
proportionale Variante oder die Schwellenwert-Variante der Lohnrigiditat untersuchen und ob

sie zwischen nominellen und realen Lohnrigiditaten unterscheiden.

® Man beachte, dass beim Skewness-Location-Ansatz, beim Histogramm-Location-Ansatz und beim Kernel-
Location-Ansatz zwischen der beobachteten und der faktischen Verteilung nicht unterschieden wird, weil hier
die Messfehler eben nicht berticksichtigt werden kdnnen.

7 So stellt Smith (2000) in ihrer Untersuchung mit messfehlerbereinigten Daten fest, dass ein Grofteil der beo-
bachteten Rigiditat in der British Household Panel Study (BHPS) auf die Rundungsfehler zurlickzufiihren ist, so
dass das wahre Ausmald der Rigiditat in der BHPS ohne Berticksichtigung dieser Messfehler (iberschétz wird.
Andererseits kommen Shea (1997) und Altonji und Devereux (1999) in ihren Untersuchungen fur die USA zum
Schluss, dass die meisten berichteten Nominallohnkirzungen in der U.S. Panel Study of Income Dynamics
(PSID) aus Messfehlern resultieren, so dass die wahre Rigiditat in PSID ohne Messfehlerkontrolle unterschatzt
wirde. Knoppik und Beissinger (2003) stellen in ihrer Studie fiir Deutschland ebenfalls fest, dass die in der
IABS beobachtete (Entgeltdnderungs-) Verteilung breiter streut als die tatsachliche (Lohnanderungs-) Vertei-
lung, so dass auch hier die Messfehler bei ihrer Nichtberlicksichtigung zu einer Unterschatzung der wahren Ri-
giditét fuhren wirden.

® Dies gilt jedoch auch fiir den Histogramm-Location-Ansatz und den Kernel-Location-Ansatz.
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3 Das Modell

Das Modell orientiert sich am Earnings-Function-Ansatz, entwickelt in Altonji und Devereux
(2000) und erweitert in Knoppik (2001b) und Knoppik und Beissinger (2003), deren Darstel-

lung und Notation im Folgenden Gibernommen werden.

In Abwesenheit der Abwartsnominallohnstarrheiten wiirde das Unternehmen die gewiinschte
nominelle Lohnénderung Aw, =w; —w;_, vornehmen, wobei w; (bzw.w; ,) den logarith-
mierten Lohnsatz fur das Individuum i in der Periode t (bzw.t—1) darstellt und * eine ge-

wiinschte kontrafaktische GroRe anzeigt. Es sei angenommen, dass die Zufallsvariable Aw;

sich als eine Funktion von beobachteten Einflussfaktoren x.

., einem Parametervektor A und

einem unbeobachteten aber unabhédngig und identisch normalverteilten Fehlerterm &, darstel-
len lasst:

i.i.d.
AW, =X, B+&, £, ~ N(0,c?) (3.1)

Liegt die Abwartsnominallohnrigiditat vor, so weicht die tatsachlich realisierte (faktische)
Lohné&nderung von der gewinschten (kontrafaktischen) Lohnanderung ab, falls die letztere
negativ ausfallt und die Person von der Abwértsnominallohnrigiditét betroffen ist. Ob die Per-
son von der Nominallohnrigiditat 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 Abwértsnominallohnrigiditét

betroffen ist und sonst null ist:

P
P

(Dy =1)

o, =14)=p
r(D, =0)=1- s

Yo,

Fur die tatsachlich realisierte Nominallohn&nderung gilt somit:

X p+e, falls x,p+g, 20
Aw, =<0 falls x,f+¢, <0 A D,,=1 (3.3)
X p+e, falls x,f+¢&,<0 A D,=0

Das so konstruierte Modell reprasentiert die proportionale Variante der Abwértsnominallohn-
rigiditat. Der Vorteil dieser Variante gegentiber den konkurrierenden (,,absolute* und ,,thres-

hold*) Varianten liegt in der Mdglichkeit der Modellierung der funktionalen Form der Rigidi-
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tat, wodurch der Anteil p der Nominallohnkirzungen, der durch die Rigiditat verhindert

wird, direkt geschatzt werden kann.®

Eine kleine Erweiterung des Modells im Rahmen dieser Untersuchung besteht darin, dass o

hier als eine nichtlineare Funktion der Form
p=1/1+exp(a)) (3.4)

modelliert wird. Dadurch wird der Tatsache Rechnung getragen, dass p eine Wahrschein-

lichkeit ist und nur die Werte in einem Intervall [0; 1] annehmen kann.*

Formal stellt das Modell ein unvollstandig zensiertes Modell mit einer Zensierungsgrenze bei
null dar und wird wie folgt interpretiert'": Die Wahrscheinlichkeit, dass die tatsachlich reali-
sierte Nominallohnanderung null betrdgt, ist gleich der Wahrscheinlichkeit, dass die ge-
wiinschte Lohndnderung negativ und die Person von der Nominallohnrigiditét betroffen ist.
Die Wahrscheinlichkeit daftr, dass die gewilinschte Lohnkiirzung auch tatsachlich realisiert
wird, ist gleich der Wahrscheinlichkeit, dass die gewtinschte Lohndnderung negativ und die
Person nicht von der Nominallohnrigiditat betroffen ist. Ist die gewiinschte Lohn&nderung

positiv, so kann sie immer realisiert werden.

Das Vorliegen von Messfehlern in den Daten kann aber dazu fuhren, dass die faktische, also
tatsachlich realisierte Lohnanderung nicht direkt beobachtet werden kann. Dies ist auch in der
hier verwendeten |AB-Beschéftigtenstichprobe (IABS-R) der Fall. Die IABS-R enthélt zum
einen keine Angaben Uber die Arbeitsstunden und zum anderen auch keine separaten Informa-
tionen Uber Lohnzuschldge bzw. Sonderzulagen, so dass man nur die Entgeltdnderungen und
nicht die faktischen (Stunden-) Lohné&nderungen beobachten kann. Die beobachtete Entgelt-

anderung Ay, kann dann als Summe von faktischer Lohnanderung Aw, und einer Zufallsva-

riable g, interpretiert werden, wobei z;, die vorliegenden Messfehler beinhalten soll:

Ay, :AWit + U (3.5)

° Bei der absoluten Variante (Standard-Tobit-Modell mit der Zensierungsgrenze bei null) kénnen im Unterschied
zu der proportionalen Variante keine Lohnkirzungen beriicksichtigt werden. Hier geht man von einem Rigidi-
tatsgrad von 100 Prozent ( p = 1) aus. Bei der Schwellenwert-Variante (siehe Altonji und Devereux (2000), Fehr
und Goette (2003)) wird angenommen, dass die Nominallohnkiirzungen bis zu einem bestimmten Schwellenwert
nicht durchgefiihrt werden kdnnen.

19 Bei den Schétzungen wird also zundchst o geschétzt und dann mit der Delta-Methode p, dessen Standard-
fehler, der Teststatistikwert und das Konfidenzintervall ermittelt. Siehe zu der Delta-Methode Davidson und
MacKinnon (2004), S. 202 ff.

1 Das Modell ist insoweit unvollstandig zensiert, als es auch die Beriicksichtigung der Uberschreitung dieser
Zensierungsgrenze durch einige Beobachtungen ermdglicht.
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Das Modell mit beobachteter Entgeltanderungsverteilung sieht dann wie folgt aus:

A
X f+e,+, falls x,[+g,20
A, =114, falls x,f+s,<0 A D,=1 mit Pr(D,=1)=p (3.6)
Xy f+&, 1, falls x,f+&,<0 A D=0 mit Pr(D,=0)=1-p

Bezuglich der Verteilung von x, werden im Folgenden drei alternative Annahmen getroffen,
die dann auch zu drei unterschiedlichen Varianten des in der Gl. (3.6) dargestellten Modells

fuhren.

Im Rahmen der ersten Modellvariante wird angenommen, dass alle vorliegenden Beobach-

tungen mit dem normalverteilten Messfehler u, behaftet sind. Entsprechend wird das Modell

als ,,Normal Measurement Error“-Modell (NME) bezeichnet:
(NME) 14, ~N(0, o) (3.7)

Die zweite alternative Spezifikation von g, stellt das ,,Mixed Measurement Error“-Modell

(MME) dar:

(MME) t;~N(0, o2) mitW'keit 1-n

o : (3.8)
M, =0 mit W'keit n , wobei 0<n<1

Die Idee hinter diesem Modell ist, dass nur ein bestimmter Teil 1—n der Beobachtungen mit
(normalverteilten) Messfehlern behaftet ist, wéhrend die restlichen Beobachtungen exakt ge-
messen werden konnen. Dieses gemischte Modell scheint die empirischen Daten besser als
die NME—-Modellvariante zu beschreiben, fiir die n =0 gilt. Denn das NME-Modell scheint

mit den beobachteten Spikes bei null in den jahrlichen Entgeltdnderungsverteilungen nicht

konsistent zu sein.

Die dritte alternative Spezifikation von g, fuhrt zu einer Erweiterung der MME-

Modellvariante. Diese Erweiterung beschreibt die Situation, in der ein kleiner Teil ¢ der Be-
obachtungen sehr schlecht gemessen wird. Das so konstruierte Messfehler-Modell wird als
»,Contaminated Mixed Measurement Error“-Modell (CMME) bezeichnet und sieht wie folgt

aus:*?

12 Contaminated“, weil durch die stark streuende Messfehlerkomponente die Datenqualitat wesentlich beein-
trachtigt wird.
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(CMME)  ,~N(0,52) mit Wkeit 1-n—c
4 ~N(0, o%) mit Wkeit ¢ , wobei 0<c<1lund o,>0, (3.9)
u, =0 mit Wkeit n , wobei 0<n<1

Die Schatzungen der Modellvarianten erfolgen mit der Maximum-Likelihood-Methode. Da

die Schatzgleichungen zwei Zufallsvariablen enthalten, den Storterm &, und den Messfehler
U, sehen die Likelihood-Funktionen sehr komplex aus. Fur die detailliertere Herleitung der

jeweiligen Likelihood-Funktionen siehe Knoppik (2001b).

4 Die Daten und die Datenselektion

Die vorliegende Analyse basiert auf dem Regionalfile der IAB-Beschéftigtenstichprobe (I-
ABS-R). Die IABS-R stellt eine zweiprozentige Zufallsstichprobe aller sozialversicherungs-
pflichtigen Beschaftigten in Deutschland dar und umfasst einen Untersuchungszeitraum von
1975 bis 2001.

Die Grundlage fir die IABS-R liefert das 1973 eingefiihrte Meldeverfahren zu Kranken-,
Renten- und Arbeitslosenversicherung. Es verlangt von den Arbeitgebern die Meldung aller
sozialversicherungspflichtig beschéaftigten Arbeitnehmer an die Sozialversicherungstrager.
Seit 01.01.1991 wird das Meldeverfahren auch in Ostdeutschland angewandt. AuRerdem sind
seit der Umstellung des Meldeverfahrens zum 01.04.1999 auch geringfiigig Beschéftigte in
der Stichprobe enthalten. Die Grundgesamtheit der IABS-R umfasst alle Arbeiter, Angestell-
ten und Auszubildenden, soweit sie nicht von der Sozialversicherungspflicht befreit sind, so-
wie seit 01.04.1999 die geringfiigig Beschéftigten. Nicht in der Beschéaftigtenstatistik enthal-

ten sind Selbstéandige, Beamte, ordentlich Studierende und mithelfende Familienangehdrige.

Das Einkommen ist in der IABS-R als Bruttotagesentgelt auf ganze Betrdge gerundet enthal-
ten und umfasst alle zusatzlichen Sozialleistungen. Der grofite Vorteil der IABS-R liegt in der
Verlasslichkeit 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 enthélt auBer den Angaben zum Vollzeit- bzw. Teilzeitbeschaftigungsstatus kei-
ne Informationen tber die Arbeitsstunden. Deshalb lassen sich auch keine Stundenléhne be-
rechnen. Entsprechend kann die (unbeobachtete) Variation in den Arbeitsstunden zu unplau-
siblen Anderungen im jahrlichen Einkommen fiihren, so dass die beobachtete Entgeltande-

rung nicht mehr der tatsdchlichen Lohnanderung entspricht. Da die Variation in den Arbeits-
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stunden bei Arbeitnehmern, die teilzeitbeschéftigt sind, hoher zu sein scheint, beschréanken

sich meine Analysen auf die vollzeitbeschaftigten Personen.

Weiterhin werden nur so genannte ,,job stayers® betrachtet. Das sind Arbeitnehmer, die beim
gleichen Arbeitgeber fur mindestens zwei aufeinander folgende Jahre durchgehend beschéf-
tigt waren. ,,Job movers* (Personen, die ihren Arbeitgeber wechseln) werden von der Unter-
suchung ausgenommen. Der Grund liegt vor allem darin, dass die Ursache ihres Jobwechsels
(freiwilliger oder unfreiwilliger Wechsel) nicht aus den Daten abgelesen werden kann, wo-
durch die Interpretation ihres Verhaltens erschwert wird.

Das Einkommen ist in der IABS-R wegen der Beitragsbemessungsgrenze rechtszensiert.
Wenn das (monatliche) Einkommen hoher als dieser Grenzwert ist, wird vom 1AB nur dieser
Grenzwert gemeldet, so dass das tatséchliche Entgelt unbekannt bleibt. Flr Beschaftigte, de-
ren Einkommen zensiert ist, kbnnen somit die Entgeltdnderungen nicht korrekt berechnet
werden. Deswegen werden die zensierten Meldungen aus dem Datensatz entfernt. Das fiihrt
aber zu betrachtlichen Anderungen in der Qualifikationsstruktur der Beschaftigten. Da die
hoch qualifizierten Arbeitnehmer dadurch nicht mehr stark bzw. unterproportional représen-
tiert sind, werden sie bei den Analysen nicht berucksichtigt. Die Untersuchung beschrankt

sich folglich auf qualifizierte und unqualifizierte Arbeitnehmer.

In der IABS-R kdnnen die zusatzlichen Sozialleistungen (wie z.B. Lohnzuschlége) nicht vom
reguldren Entgelt getrennt werden. Das ist aber nicht unproblematisch, denn solche einmali-
gen Zahlungen an Arbeitnehmer wurden bis 1984 in der Beitragsbemessungsgrundlage fir
Sozialversicherungsbeitrdge nicht berticksichtigt und deshalb von Arbeitgebern auch nicht
systematisch gemeldet. Steiner und Wagner (1996) argumentieren, dass dies zu einem Struk-
turbruch in den Einkommensdaten von 1984 flhrt, der hauptsachlich den oberen Teil der Ein-
kommensverteilung beeinflusst. Die Moglichkeit des Strukturbruchs wird auch in der vorlie-
genden Analyse berticksichtigt. AufRerdem ist noch ein weiterer Aspekt zu beachten. Falls die
Volatilitat der zusatzlichen Sozialleistungen an Arbeitnehmer hoher ist als die der reguldren

Zahlungen, konnte das indirekt die Volatilitat der Entgeltdnderungen ab 1984 erhéhen.

Weiterhin konzentriere ich mich in meinen Untersuchungen auf den produzierenden und
dienstleistenden Sektor, so dass Beschéftigte aus den Bereichen Landwirtschaft, Bergbau,

Energie, Offentlicher Sektor und private Organisationen ausgeschlossen bleiben.

SchlieBlich wird die Stichprobe auf mannliche Beschaftigte zwischen 25 und 62 Jahren be-
schrénkt. Der Grund fur den Ausschluss der Personen unter 25 Jahren liegt darin, dass viele

Beobachtungen in diesem Altersbereich unplausibel hohe Wachstumsraten im jéhrlichen Ein-
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kommen aufweisen. Dies lasst Ungenauigkeiten in der Kodierung der Variable ,,stib* (Stel-
lung im Beruf) vermuten. Mdoglicherweise wurde der Auszubildende félschlicherweise als
Vollzeitbeschéftigter klassifiziert. Nach der Ausbildung verdient dann die betroffene Person
erwartungsgemal doppelt (oder noch mehr) soviel wie vorher. Nach der durchgefiihrten Da-
tenselektion stehen insgesamt 1,072,346 Beobachtungen fir West-Deutschland (mit 561,867
Beobachtungen flr Arbeiter und 510,479 Beobachtungen fur Angestellte) und 151,549 Beo-
bachtungen fur Ost-Deutschland (mit 125,342 Beobachtungen fir Arbeiter und 26,207 Beo-
bachtungen fur Angestellte) fiir die weiteren Untersuchungen zur Verfugung.

5 Das Ausmal der Abwartsnominallohnrigiditat

Fur die Schatzung des in der Gl. (3.6) dargestellten Modells missen zunéchst die Determinan-
ten der gewiinschten Lohnanderung spezifiziert werden. Die gewiinschte Lohnanderung wird
als eine Lohné&nderung ohne Vorliegen einer Abwartsnominallohnrigiditat definiert und wie
folgt in der Gl. (3.1) formuliert:

iid.

AW; :Xitﬂ+git, Eyy ~ N(O’O-f)

Dabei stellt die abh&ngige Variable Aw; die Log-Lohndifferenz (in Prozentpunkten) und X

den Vektor der erklédrenden Variablen dar. Unter Beachtung der in der IABS-R verfligbaren
Informationen wird die gewiinschte Lohnanderung durch Einflussfaktoren wie die potentielle
Erfahrung (berechnet durch Alter minus Ausbildungsjahre minus 6), quadrierte Erfahrung,
Bildungsdummy*®, Dummies fir die Variable ,,Stellung im Beruf, Interaktionsterme zwi-
schen dem Bildungsdummy und der Variable ,,Stellung im Beruf“, Nationalitadtsdummy (nur
fir West-Deutschland verfiigbar), Wirtschaftszweigdummies, Dummy fur die Bertcksichti-
gung des Strukturbruchs 1984 sowie aggregierte Variablen (wie aktuelle und verzdgerte Wer-
te von Inflation und Arbeitslosenquote) erklart.* Da das individuelle Nominallohnwachstum
stark auf die erwartete Inflationsrate reagiert, stellen die Inflationsrate und deren verzdgerte
Werte wichtige Determinanten der gewinschten Lohnénderung dar und werden deshalb mit
in die Gleichung aufgenommen. Die Schétzkoeffizienten treten hier wie erwartet mit positi-

vem Vorzeichen auf. Die Beriicksichtigung der Anderungsraten der Arbeitslosenquote (und

3 Wegen der Untersuchung der ausschlieBlich unzensierten Werte werden bei den Schatzungen nur zwei Bil-
dungskategorien beriicksichtigt: Bildungskategorie 1 (Personen ohne Berufsausbildung) und Bildungskategorie 2
(Personen mit Volks-, Haupt-, oder Realschulabschluss und beruflicher Ausbildung).

4 Man beachte, dass die Beriicksichtigung der Dummy-Variablen in der Lohnanderungsgleichung durch Interak-
tion dieser Dummy-Variablen mit den Variablen, die eine jahrliche Zunahme um eins aufweisen (z. B. Erfah-
rung), erklart wird.
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deren verzogerten Werte) in der Lohnanderungsgleichung basiert auf den Uberlegungen zur
Lohnsetzungsfunktion. Danach hat eine hohere Arbeitslosigkeit einen negativen Einfluss auf
das Lohnwachstum. Die geschatzten Koeffizienten stimmen mit dieser Uberlegung tberein.

Bei den Schétzungen fur Ost-Deutschland werden die Jahresdummies statt aggregierter Vari-
ablen (Inflationsrate und Arbeitslosenquote) verwendet, um den Einfluss des in den neunziger
Jahren beobachteten Strukturwandels in Ost-Deutschland auf die Lohnbildung besser abfan-

gen zu konnen.

Tabelle 2 zeigt die Schatzergebnisse fiir West-Deutschland fir alle drei alternativen Messfeh-
ler-Modellvarianten (NME, MME, CMME), die im Abschnitt 3 dargestellt sind. Die Schét-
zungen wurden mit der Maximum-Likelihood-Methode flr Arbeiter und Angestellte getrennt
durchgefiihrt, weil die Lohnbildung in diesen beiden Beschaftigtengruppen unterschiedlich
ist.

Wie aus der Tabelle 2 ersichtlich, weisen alle drei Modellvarianten hochsignifikante Werte

fur p auf, die zwischen 0.59 und 0.78 fiir Arbeiter bzw. zwischen 0.70 und 0.86 fir Ange-

stellte liegen. Das bedeutet, dass mindestens 59 Prozent aller gewiinschten Nominallohnkdir-
zungen bei den Arbeitern und mindestens 70 Prozent bei den Angestellten aufgrund von No-
minallohnrigiditaten nicht durchgefihrt werden kdnnen. Somit zeigen die vorliegenden Er-
gebnisse, dass die nach unten starren Nominall6hne in West-Deutschland ein beachtliches
Ph&nomen darstellen.

Da sich die geschétzten Werte fur o in allen drei Modellvarianten voneinander unterschei-

den, stellt sich die Frage, welche dieser unterschiedlichen Messfehlerspezifikationen besser
ist. In der NME-Modellvariante wird angenommen, dass alle Beobachtungen mit Messfehlern
behaftet sind. Diese Annahme unterstellt, dass die Wahrscheinlichkeit fur die beobachteten
Entgelt-Nullrunden gleich null ist. Das widerspricht aber den beobachteten Anhdufungen bei
null in der empirischen Entgeltdnderungsverteilung (vgl: Abbildung 1 bzw. Abbildung 2).
Somit kann davon ausgegangen werden, dass mit der NME-Methode das Ausmal der Nomi-
nallohnrigiditat nicht korrekt geschatzt werden kann. Die beiden anderen Modellvarianten,
MME und CMME, scheinen die empirische Entgeltanderungsverteilung besser zu beschrei-
ben. In beiden Modellen werden die beobachteten Spikes bei null durch entsprechende Mo-
dellierungen beriicksichtigt. Da das MME-Modell einen Spezialfall des CMME-Modells dar-
stellt, kann die Wahl zwischen diesen zwei Modellvarianten mit dem Likelihood-Ratio Test
erfolgen. Die Ergebnisse des Likelihood-Ratio-Tests zeigen, dass das CMME-Modell die vor-

liegenden Daten am besten beschreiben kann. Das CMME-Modell gilt somit als die praferier-



Das AusmaR der Abwaértsnominallohnrigiditéat 13

te Spezifikation mit geschatztem Rigiditatsgrad p=0.78 fiir Arbeiter und p=0.86 fiir Ange-

stellte.

Aus der Tabelle 2 ist zudem ersichtlich, dass nicht nur o zwischen den Modellvarianten vari-

iert, sondern auch die geschatzten Werte fiir o, und o, . In der NME-Modellvariante ist die

Standardabweichung des Stérterms aus der gewinschten Lohnanderungsgleichung &, groRer
als die Standardabweichung des Messfehlers &, . In den MME- und CMME-Modellen gilt

genau das Gegenteil. Das liegt daran, dass das NME-Modell anders als das MME- oder
CMME-Modell mit dem Spike bei null arbeitet. In der NME-Methode wird - wie bereits er-
wéhnt - angenommen, dass die beobachtete Entgeltdnderungsverteilung keinen Spike bei null
enthalt. Das stimmt aber mit den empirischen Beobachtungen nicht iberein. Das Vorliegen
von Null-Spikes in den beobachteten Entgeltanderungsverteilungen fiihrt daher zu einem rela-

tiv kleineren Schatzwert fur o, in der NME-Modellvariante. Entsprechend ergibt sich ein

hoherer Schatzwert fir die Standardabweichung o, denn sie muss nun die restliche Variation

in der Entgeltdnderungsverteilung abfangen. In beiden anderen Modellvarianten, MME und
CMME, stellen die Null-Entgeltanderungen die genau gemessenen Beobachtungen dar. Das

ermoglicht die angemessenere Zerlegung der Gesamtvariation in o, und o, . Beide Modelle

weisen relativ hohe Schatzwerte fir o, und relative niedrigere fir o, auf.

Im Unterschied zum MME-Modell enthédlt das CMME-Modell einen zusétzlichen Parameter
c, der den Anteil der sehr schlecht gemessenen (daher auch der Name ,,contaminated*) Beo-
bachtungen angibt. Den Schétzergebnissen zufolge betragt dieser Anteil bei Arbeitern 5.9 und
bei Angestellten 4.6 Prozent. Erwartungsgemal ist die Standardabweichung dieser ,,starken*

Messfehler o . groRer als die Standardabweichung der Gblichen Messfehler o, .

Die Untersuchungen fiir Ost-Deutschland basieren auf den gleichen Uberlegungen wie fiir
West-Deutschland mit der einzigen Ausnahme, dass hier in der Schatzgleichung Jahresdum-
mies (statt Inflation und Arbeitslosenquote) als zusatzliche erklarende Faktoren fir das Lohn-
wachstum in Ost-Deutschland berticksichtigt werden.

Tabelle 4 enthdlt die resultierten Schatzergebnisse fiir Ost-Deutschland fir den Zeitraum von
1992-2001. Auch hier ergeben sich hochsignifikante und sehr hohe Werte fur das Ausmafd der

nach unten starren Nominalléhne. p variiert hier zwischen 0.46 und 0.89 fiir Arbeiter und

zwischen 0.53 und 0.86 fiir Angestellte.
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Um den besseren Vergleich der Ergebnisse zwischen Ost- und West-Deutschland zu ermdégli-
chen, habe ich zusétzliche Schatzungen fir West-Deutschland mit &hnlicher Spezifikation,
also mit Jahresdummies statt aggregierter Variablen, fur den gleichen Zeitraum von 1992 bis
2001 durchgefiihrt’® (siehe Tabelle 3). Aus den Tabellen 3 und 4 ist ersichtlich, dass die Er-
gebnisse im Rahmen der NME- und MME-Modellvarianten flr beide Beschéaftigtengruppen
(Arbeiter und Angestellten) fir West- und Ost-Deutschland recht ahnlich aussehen. Orientiert
man sich aber an der Referenzspezifikation, also an dem CMME-Modell, so stellt man fest,
dass der Rigiditatsgrad fir Arbeiter im Osten mit ©=0.886 um mehr als 10 Prozentpunkte
hoher als der entsprechende Schatzwert fir Arbeiter in West-Deutschland ist. Fir Angestellte

scheint die Situation in West- und Ost-Deutschland ziemlich dhnlich zu sein, wie p=0.86 fir

den Osten und p=0.85 fiir den Westen Deutschlands zeigen.

6 Reale Konsequenzen

In diesem Abschnitt werden die realwirtschaftlichen Konsequenzen der empirisch vorliegen-
den Abwartsnominallohnrigiditét, sowie die Abhangigkeit dieser realen Effekte von der Héhe
der Inflationsrate analysiert.*® Die folgenden Uberlegungen basieren auf Knoppik und Beis-

singer (2003), deren Darstellung und Notation hier tlbernommen werden.

Zur Quantifizierung der realwirtschaftlichen Relevanz nach unten starrer Nominalléhne wer-
den neben dem Anteil der von der Abwértsnominallohnrigidtét betroffenen Beobachtungen,
die Auswirkungen der Abwértsnominallohnrigiditat auf die Reallohne und auf die Arbeitslo-
sigkeit untersucht. Ein Vorteil der hier verwendeten proportionalen Variante des Earnings-
Function-Ansatzes liegt in der Mdglichkeit der direkten Schatzung des Rigiditatsgrades p ,
wodurch auch genauere Aussagen Uber diese realwirtschaftlichen Konsequenzen der vorlie-

genden Abwartsnominallohnrigiditét erlaubt werden.

o gibt die (bedingte) Wahrscheinlichkeit an, dass trotzt einer gewiinschten Nominallohnkdir-

zung eine Nominallohndnderung von null, also eine Abwartsnominallohnstarrheit vorliegt.

1> Zur Uberpriifung der Robustheit der Schétzergebnisse habe ich fiir den gleichen Zeitraum von 1992 bis 2001
flr West-Deutschland auch Schétzungen mit aggregierten Variablen (Inflation und Arbeitslosenquote) durchge-
fuhrt. Fur das hier praferierte CMME-Modell ergaben sich fir p mit p =0.84 fir Arbeiter und p =0.88 fiir
Angestellte leicht hohere Werte gegentiber der Spezifikation mit Jahresdummies, wo p =0.76 fiir Arbeiter und
p =0.85 fiir Angestellte ist. Die Spezifikation mit aggregierten Varibalen bleibt aber fiir West-Deutschland die
praferierte Spezifikation, weil nur diese dann auch die Untersuchung realer Konsequenzen von Abwartsnominal-
lohnstarrheiten im Abschnitt 6 ermdglicht.

'8 Die Untersuchung realer Effekte erfolgt auf der Basis der Schétzergebnisse fiir West-Deutschland.
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Die (unbedingte) Wahrscheinlichkeit r, dafir, dass das Individuum i in der Periode t von der

Abwartsnominalrigiditat betroffen wird, kann dann wie folgt formuliert werden:

f, =5 Pr(aw; <0)= s (- Xitﬂ/‘}s) ’ 6.1)
wobei © () die kumulierte Verteilungsfunktion der Standardnormalverteilung angibt.

Somit kann auch der aggregierte Anteil R aller von der Abwartsnominallohnrigiditat betroffe-

nen Beobachtungen geschatzt werden:
1 A
R:_erit (xitﬂ, G, p) , (6.2)

mit N als Anzahl der in der Stichprobe vorliegenden Beobachtungen.

Tabelle 5 enthalt die resultierenden Schatzwerte fiir R fir alle drei Modellvarianten. In den
MME- und CMME-Modellen liegen die Werte zwischen 11.6 und 13.7 Prozent fur Arbeiter
und zwischen 9.1 und 10 Prozent fur die Angestellten. D.h., dass mindestens 11.6 Prozent der
Arbeiter und 9.1 Prozent der Angestellten von den erforderlichen Nominallohnkirzungen

verschont bleiben.

Um den Einfluss unterschiedlicher Gleichgewichtswerte der Inflationsraten auf den Anteil der
von der Abwartsnominallohnrigiditat betroffenen Beobachtungen R zu untersuchen, werden
die aktuellen und verzogerten Werte der Inflation, sowie die aktuellen und verzogerten Ande-
rungsraten der Arbeitslosenquote aus dem Vektor der erklarenden Variablen X entfernt.” Der
erwartete Anteil der betroffenen Beobachtungen R fir unterschiedliche Inflationsraten kann

dann wie folgt berechnet werden:
1 A A A
R(ﬂ)zﬁzznt(xnﬂ—i_ﬂl O-g’p) ’ (63)
t i

Die Homogenitatsrestriktion fur aktuelle und verzdgerte Werte der Inflationsrate in der hier
verwendeten Spezifikation macht es moglich, dass die gleichgewichtigen Inflationsraten in
der Gleichung (6.3) mit dem Koeffizienten eins auftreten. Tabelle 5 zeigt die einzelnen Werte
von R () fiir unterschiedliche Inflationsraten. Aus der Tabelle ist ersichtlich, dass der Anteil
der von der Abwartsnominallohnrigiditét betroffenen Beschaftigten umso hoher ist, je gerin-
ger die Inflationsrate ausfallt. Bei Nullinflation variiert dieser Anteil im Rahmen der MME-

7 Das AusschlieBen der Anderungsraten der Arbeitslosenquote aus dem Vektor der erklarenden Variablen wird
dadurch erklart, dass bei einer sich im Gleichgewicht befindenden Volkswirtschaft die Arbeitslosenquote kon-
stant ist.
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und CMME-Modelle zwischen 19.5 und 19.8 Prozent bei Arbeitern und zwischen 23.9 und
25.7 Prozent bei Angestellten.

Die Abwaértsnominallohnrigiditat hat Einfluss auf das erwartete individuelle Lohnwachstum,
das durch die Differenzbildung (der sogenannte ,,sweep up‘) zwischen der erwarteten tatsach-

lichen Lohnanderung und der erwateten gewiinschten Lohnanderung ermittelt werden kann:

su,, =EAw, —EAw;

[~ - ~ ~ ~ (6.4)
=,O[O'£ ¢(Xit ﬂ/gg )+ Xit ﬂq)(xit ,B/O'g )_Xit IB]
Dabei wird E Aw, gemal3 der Gleichung (3.6) wie folgt berechnet:
EAw, =(1- p)EAW; + JEAW? (6.5)

mit EAw; =x, # und Aw; als eine bei null zensierte GroRe.

Die Gleichung (6.4) besagt, dass je groRer das Ausmal der Abwartsnominallohnrigiditat p

ist, umso hoher die daraus resultierende Differenz zwischen den erwarteten tatsachlichen und

erwarteten gewunschten Lohnanderungen ausfallt.

Der aggregierte ,,sweep up“ ergibt sich dann durch die Durchschnittsbildung Gber alle indivi-

duellen ,,sweep ups*:

SU-F Y su, 6.6)

Nun kann man auch den aggregierten ,,sweep up* in Abhangigkeit von unterschiedlichen
gleichgewichtigen Inflationsraten berechnen. Die Uberlegungen sind dabei die gleichen wie

bei der Berechnung von R (7):

1 - A A
SU (”):szsuit (Xitﬂ-l-ﬂ',ﬂg, p) (6.7)

t ot

Die Ergebnisse fur SU und SU () sind in der Tabelle 6 dargestellt. Bei Nullinflation vari-
ieren die Werte fir die MME- und CMME-Modellvarianten zwischen 0.46 und 0.67 Prozent-

punkten. Das heift, dass bei Nullinflation die erwartete tatsdchliche Lohnanderung um min-

destens 0.46 Prozentpunkte héher ware als die erwartete gewiinschte Lohnénderung.

Die Abwaértsnominallohnrigiditat erhoht nicht nur das individuelle erwartete Lohnwachstum,
sondern flhrt auch zu einem Reallohnkeil (,,real wage wedge®) zwischen den aggregierten

Niveauwerten des erwarteten tatsédchlichen und gewiinschten Reallohns. Man kann durch
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plausible Erweiterungen zeigen, dass der erwartete aggregierte Reallohnkeil mit dem ,,sweep

up* tbereinstimmt:

L Tl - ) s

t i

RWW :ﬁ E [ZZ(WH -w, )}

(6.8)

Entsprechend kann RWW () berechnet werden, der den Reallohnkeil als eine Funktion der

Inflationsrate darstellt.

Schliellich kdnnen die Auswirkungen der nach unten starren Nominalléhne auf die gleichge-

wichtige Arbeitslosenquote u™'®"

untersucht werden. Im erwartungserweiterten Standard-
Phillips-Kurven-Modell ist die langfristige Arbeitslosenquote gleich der inflationsstabilen
Arbeitslosenquote (NAIRU), da langfristig die realisierte Inflationsrate mit der erwarteten
ubereinstimmt. Akerlof u. a. (1996) modifizieren das Standard-Phillips-Kurven-Modell, in-
dem sie den Reallohnkeil (RWW) als wichtige Determinante in der Standard-Phillips-Kurven-
Gleichung bertcksichtigen. In ihrem empirischen Phillips-Kurven-Modell zeigen die Autoren,
dass die inflationsstabile Arbeitslosenquote NAIRU von der Hohe des Reallohnkeils und so-

mit von der Hohe der Inflationsrate abhangt.*®

Die modifizierte Version der Phillips-Kurven-Gleichung sieht dann wie folgt aus:
T =7 +a(u b —u, )+ RWW () (6.9)

Dabei bezeichnet 7 die erwartete Inflationsrate, u, die Arbeitslosenquote int, u® die nied-
rigstmaogliche stabile (,,lowest sustainable®) Arbeitslosenquote und RWW () den Reallohn-

keil, der die Effekte der nach unten starren Nominalléhne bei unterschiedlichen Inflationsra-

ten reflektiert. Der Parameter a gibt die Reaktion der Inflationsrate auf die Abweichungen von

Is

u- an.

In der Langfristversion, wo 7, = 7; gilt, kann die Phillips-Kurve umgeschrieben werden als:

uMARY =yt +§RWW () (6.10)

'8 Die folgenden Uberlegungen basieren auf den Erweiterungen des Phillips-Kurven-Modells nach Akerlof u. a.
(1996) in Knoppik und Beissinger (2003).
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Die inflationsstabile Arbeitslosenquote u™'"®” hingt also von der Hohe der Inflationsrate ab.

Sie Ubersteigt die niedrigstmogliche stabile Arbeitslosenquote u® immer dann, wenn der Re-
allohnkeil groRer als null ist. Beim Vorliegen von Abwértsnominallohnrigiditaten ist dies bei

zu niedrigen Inflationsraten der Fall.
Schliellich kann auch die Zusatzarbeitslosigkeit als eine Funktion der Inflationsrate ermittelt
werden:

0™ () UM () U = é RWW (z) (6.11)

Die einzig dabei fehlende Information ist der Parameter a. Die in der Literatur verwendeten
Schéatzwerte flr a variieren zwischen 0.2 und 0.6. Im Rahmen dieser Untersuchung folge ich
Knoppik und Beissinger (2003) und berechne die Zusatzarbeitslosigkeit flr drei unterschied-
liche Werte von a (fur a = 0.2, 0.4 und 0.6).

Tabelle 7 prasentiert die resultierenden Schatzergebnisse fir diese drei alternativen Werte von
a fur jeweils drei unterschiedliche Messfehler-Modellvarianten (NME, MME und CMME).
Bei Nullinflation fir a = 0.4 variiert die Zusatzarbeitslosigkeit im Rahmen der MME- und
CMME-Modelle zwischen 1.14 und 1.67 Prozent. (Zum Vergleich: Die entsprechenden Wer-
te in Knoppik und Beissinger (2003) variierten zwischen 0.74 und 1.02 Prozent.) Fir a = 0.2
sind die Effekte nach unten starrer Nominalléhne auf die Zusatzarbeitslosigkeit deutlich gro-
Rer. Bei Nullinflation variieren die Werte fur MME- und CMME-Modellvarianten zwischen
2.29 und 3.35 Prozent. Fir a = 0.6 sind die Effekte der nach unten starren Nominall6hne auf
die Zusatzarbeitslosigkeit am geringsten. Die Zusatzarbeitslosigkeit liegt hier fur die MME-
und CMME-Spezifikationen zwischen 0.76 und 1.12 Prozent.

In den Abbildungen 2 und 3 sind die stilisierten Phillips-Kurven fur Arbeiter und Angestellte
getrennt flr jeweils zwei alternative Messfehlerspezifikationen (CMME und MME) darge-
stellt. Die Abbildungen liefern einen zusatzlichen (visuellen) Beweis fur den adversen Effekt
der Kombination von Abwartsnominallohnrigiditdt und zu niedriger Inflationsrate auf die

Arbeitslosigkeit.

7 Abwartsnominallohnrigiditat und die , Lucas Kritik"

Wie schon am Anfang dieses Papiers erwéhnt, bietet der zugrunde liegende Datensatz eine
einzigartige Moglichkeit zur Uberpriifung der Kritik an Akerlof u. a. (1996) von Gordon
(1996), Mankiw (1996) und Hogan (1998). Diese Autoren weisen darauf hin, dass die Unter-
suchung von Abwartsnominallohnrigiditaten und deren realen Effekte in einer Welt mit héhe-
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rer Inflation keine korrekten Schlisse auf eine Welt mit niedriger Inflation zuldsst, weil das
optimale Verhalten der Individuen in Bezug auf die Abwértsnominallohnrigiditaten in unter-
schiedlichen makrotkonomischen Umgebungen unterschiedlich ist. Die Kritik dieser Autoren
stellt insofern eine Variante der ,,Lucas Kritik* dar, dass auch hier im Sinne von Lucas (1976)
davon ausgegangen wird, dass die Struktur eines makrodkonometrischen Modells nicht un-
veréndert bleibt, falls sich die 6konomische Umwelt andert, weil sich die optimalen Entschei-
dungsregeln der Wirtschaftssubjekte systematisch an die Verédnderungen der 6konomischen
Umwelt anpassen werden. So argumentiert z. B. Mankiw (1996): ,,... if there is downward
wage rigidity in our economy, it might well decrease in a regime of price stability. To some
extent, downward wage rigidity is based on workers’ sense of what is fair treatment by their
employers. Yet notions of fairness surely depend on the environment. In a world of price sta-
bility, falling nominal wages would be more common, and aversion to them would be re-

duced, at least to some extent.”°

Andere Okonomen vertreten die Meinung, dass die Abwartsnominallohnrigidititen auch in
Niedriginflationsjahren ein Beharrungsvermogen aufweisen, weil sie nicht nur isoliert durch
Fairness, sondern auch durch institutionelle Gegebenheiten auf dem Arbeitsmarkt erklart
werden. So argumentiert z. B. Holden (2004): “...The fact that many labour market partici-
pants 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.”

Da die IABS-Regionalstichprobe sowohl Jahre mit hoher als auch mit sehr niedriger Inflation
enthalt, kann das Verhalten der Individuen in Niedriginflationsjahren und somit die Kritik von
Gordon (1996), Mankiw (1996) und Hogan (1998), sowie die Uberlegung von Holden (2004)
direkt Gberpriift werden. Dafiir wird der gesamte Untersuchungszeitraum in vier Zeitintervalle
aufgeteilt®®. Firr diese Zeitintervalle werden Dummies generiert und diese als erklarende Vari-

ablen fir p bei den Schéatzungen berticksichtigt. Die erste Periode umfasst die Jahre von

1% Man beachte, dass die Kritik dieser Autoren sich auf die bedingte Wahrscheinlichkeit (p) bezieht, die den
Anteil aller durch die Abwartsnominallohnrigiditat verhinderten Nominallohnkiirzungen angibt. Zu unterschei-
den ist hiervon die (unbedingte) Wahrscheinlichkeit (r ) bzw. deren aggregierter Wert, der den Anteil der von
der Abwartsnominallohrigiditét betroffenen Beobachtungen darstellt. Dieser ist bei gleichem , umso groRer, je
niedriger die Inflationsrate ist (vgl. Abschnitt 6).

% Die zweite Identifikationsstrategie des hier verwendeten Earnings-Function-Ansatzes basiert auf dem Prinzip
der gemeinsamen Variation der Lage der gewiinschten kontrafaktischen und der Form der tatsachlichen fakti-
schen Lohnanderungsverteilung. Deshalb kénnen hier fiir die Uberpriifung der ,,Lucas Kritik“ die Rigiditatsgra-
de nicht fir die einzelnen Jahre, sondern nur fur die Zeitintervalle geschatzt werden, damit eine gewisse Variati-
on der Lage der Lohnanderungsverteilung vorliegt.
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1976 bis 1983, die zweite von 1984 bis 1988, die dritte von 1989 bis 1994 und schlieBlich die
vierte von 1995 bis 2001. Der gewahlten Aufteilung liegen folgende Uberlegungen zugrunde:
Periode 1 (1976-1983) wird durch die zweite Olkrise charakterisiert. Die durchschnittliche
Inflationsrate dieser Periode betrégt 4.37 Prozent (vgl. Tabelle 8). In der Periode 11 (1984-
1988) sind die Nachwirkungen der zweiten Olkrise vorbei. Diese Periode stellt die Phase mit
den niedrigsten Inflationsraten dar. Die durchschnittliche Inflationsrate dieser Periode liegt
bei 1.18 Prozent. Periode 111 (1989-1994) mit der durchschnittlichen Inflationsrate von 3.23
Prozent wird durch die Wiedervereinigung Deutschlands charakterisiert. Periode IV (1995-
2001) umfasst die Phase der Vorbereitung und Durchfiihrung der letzten Stufe zur Europdi-
schen Wirtschafts- und Wahrungsunion. Die durchschnittliche Inflationsrate dieser Periode
betragt 1.53 Prozent.?

Tabelle 9 prasentiert die Schatzergebnisse fur Rigiditatsgrade in den einzelnen Perioden. Fir
beide Beschéftigtengruppen (Arbeiter und Angestellten) wird im Rahmen der MME- und
CMME-Modelle eine signifikante Abnahme des Rigiditatsgrades uber die Zeit beobachtet. So
betragt p in der Periode I (rig7683) fiir Arbeiter im Rahmen der MME-Modellvariante 92.5

Prozent. In der Periode Il betragt p (rig8488) 65.3 Prozent. In der dritten Periode liegt p
(rig8994) bei 59.6 und in der Periode 1V (rig9501) bei 50.4 Prozent.

Fur Angestellte im Rahmen des MME-Modells und fiir beide Beschéaftigtengruppen im Rah-
men des CMME-Modells wird der Rigiditatsgrad in der ersten Beobachtungsperiode auf fast
100 Prozent geschatzt, was flr diesen Zeitraum mit der mittleren Inflationsrate von 4,37 Pro-
zent und einem Produktivitdtswachstum von durchschnittlich 2,6 Prozent auch plausibel er-

scheint.?

Die hohen Standardfehler von & in der ersten Untersuchungsperiode lassen sich durch die

nichtlineare funktionale Form von p (s. Gleichung (3.4)) erkléaren. Falls p nahe oder gleich

eins ist, verlauft diese Funktion sehr flach, so dass die erste Ableitung dieser Funktion sehr

kleine Werte nahe null oder den Wert Null annimmt. Da flr die asymptotische Verteilung des

A

ML-Schatzers &

! Im Rahmen dieser Arbeit wurden auch andere Aufteilungsméglichkeiten des gesamten Beobachtungszeit-
raums untersucht (z. B. die Aufteilung in gleichlange Zeitintervalle). Unter Berlicksichtigung der inhaltlichen
Uberlegungen erscheint mir aber die gewahlte Aufteilung als die sinnvollere, zumal die abnehmende Tendenz
des Rigiditatsgrades uber den gesamten Untersuchungszeitraum auch bei anderen Aufteilungsmoglichkeiten
erhalten bleibt.

?2 Man beachte, dass dieser Wert einen von Stata gerundeten Wert darstellt. In Wirklichkeit ist 5 hier sehr nahe
eins, aber nicht exakt eins. 5=1 wirde wegen der hier verwendeten funktionalen Form fiir , (s. Gleichung
(3.4)) a=—o0 implizieren.
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GNL6, {1(6,) )] (7.12)

mit
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[7) ]‘E[Z 6, g} (7.13)
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und

Q —w (7 14)

' 26 '

gilt, kann die geschatzte Varianz von « einfach als Kehrwert der Summe von den quadrierten
ersten Ableitungen interpretiert werden.?® Dies erklart den hohen Schéatzwert fiir den Stan-

dardfehler von ¢ .

Durch die Ergebnisse der vorliegenden Untersuchung wird die hier Gberprife Variante der
»Lucas Kritik* gestltzt: Das Ausmall der Abwartsnominallohnrigiditat sinkt in Phasen mit

niedriger Inflation. Allerdings ist die abnehmende Tendenz von p (ber den gesamten Beo-

bachtungszeitraum mit dem Verlauf der mittleren Inflationsraten der einzelnen Perioden nicht
monoton. In der dritten Periode (1989-1994) ist die mittlere Inflationsrate hther als in der
zweiten Periode (1984-1988), der Rigiditatsgrad sinkt aber weiterhin. Maglicherweise spielen
hier die Niedriginflationserfahrungen der Wirtschaftssubjekte aus den Vorperioden eine Rol-
le. Das Abnehmen des Rigiditatsgrades im Zeitverlauf kann zum Teil aber auch auf andere,
hier nicht berticksichtigte Faktoren zurtckgefiihrt werden, wie z. B. die sinkende Verhand-

lungsmacht der Arbeitnehmer im beobachteten Zeitraum.

Die Uberlegungen von Holden (2004), dass nach unten starre Nominalldhne auch in Niedrig-
inflationsjahren ein Beharrungsvermdgen aufweisen, lassen sich also durch diese Untersu-

chung nicht bestéatigen.

2% Siehe Green (2003), S.480-481, sowie Davidson und MacKinnon (2004), S. 415 ff.
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8 Zusammenfassung

In diesem Beitrag wurden sowohl das Ausmal, als auch die realwirtschaftlichen Konsequen-
zen nach unten starrer Nominalléhne in Deutschland auf Grundlage der IAB- Regionalstich-
probe (1975-2001) untersucht. AuRerdem wurde im Beitrag im Unterschied zu den vorliegen-
den Untersuchungen flr Deutschland die Abhé&ngigkeit der Abwértsnominallohnrigiditat 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
Lohnanderung und zum anderen durch explizite Berlcksichtigung der Messfehler, die hier
vor allem die Variation in den Arbeitsstunden abfangen sollten. Die Maximum-Likelihood-
Schéatzungen wurden fur Arbeiter und Angestellte jeweils fur drei alternative Messfehlerspezi-
fikationen (NME, MME und CMME), sowie fur West- und Ost-Deutschland getrennt durch-
gefihrt. Die Ergebnisse der Untersuchung zeigen, dass das Ausmal} der Abwartsnominallohn-
starrheit in Deutschland erheblich ist. Gemals der hier préaferierten CMME-Modellvariante
kdnnen 78 Prozent der gewiinschten Nominallohnkirzungen bei Arbeitern und 86 Prozent bei
Angestellten in West-Deutschland aufgrund von Abwértsnominallohnrigiditat nicht durchge-
fuhrt werden. In Ost-Deutschland betragt der Anteil der verhinderten Nominallohnkiirzungen

fast 89 Prozent bei Arbeitern und 86 Prozent bei Angestellten.

Fur die Analyse realer Konsequenzen der vorliegenden Abwértsnominallohnrigiditat wurden
der Anteil der von der Abwartsnominallohnrigiditéat betroffenen Beobachtungen, die Zunahme
des individuell erwarteten Lohwachstums (,,sweep up®), sowie der Reallohnkeil zwischen
dem tatsdchlichen und dem gewunschten Reallohn (,,real wage wedge*) sowohl fir die beo-
bachtete Inflation als auch fur die alternativen Inflationspolitiken berechnet. Im Rahmen der
préferierten Spezifikation werden bei der beobachteten Inflationsrate fast 14 Prozent aller
Arbeiter und 10 Prozent aller Angestellten von den erforderlichen Nominallohnkiirzungen
verschont. Das individuell erwartete Lohnwachstum liegt bei Angestellten um 0.18 Prozent-
punkte und bei Arbeitern um 0.31 Prozentpunkte hoéher als das gewinschte erwartete Lohn-
wachstum. Weiterhin zeigen die Ergebnisse, dass diese Effekte der nach unten starren Nomi-
nalléhne umso héher sind, je geringer die Inflationsrate ist. Fur Inflationsraten, die kleiner als

zwei Prozent sind, kénnen die Effekte nicht mehr vernachlassigt werden.

SchlieRlich wurden Auswirkungen der geschatzten Abwartsnominallohnrigiditat auf die

gleichgewichtige Arbeitslosenquote NAIRU bei unterschiedlichen Inflationspolitiken unter-
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sucht. Daflr wurde die langfristige Phillips-Kurve von Akerlof u. a. (1996) mit geschétzten
Werten fir den Reallohnkeil kombiniert. Die Effekte der nach unten starren Nominalléhne auf
die langfristige Arbeitslosenquote variieren dabei sehr stark in Abh&ngigkeit von der GroRe
des Parameters a der Phillips-Kurve, der die Reaktion der Inflationsrate auf die Abweichung
von der niedrigstmdéglichen gleichgewichtigen Arbeitslosenquote angibt. Im Rahmen dieser
Untersuchung wurden drei alternative, in der Literatur oft verwendete Werte fur diesen Para-
meter beriicksichtigt. Bei Nullinflation und a = 0.4 betrdgt die durch Abwartsnominallohnri-
giditat verursachte Zusatzarbeitslosigkeit 1.27 Prozent bei Angestellten und 1.67 Prozent bei
Arbeitern. Wenn man die hohen Schétzwerte des Rigiditatsgrades bedenkt, scheinen das rela-
tiv moderate Abweichungen der NAIRU von der niedrigstmdglichen gleichgewichtigen Ar-
beitslosenquote zu sein. Dennoch sind diese realen Effekte nach unten starrer Nominall6hne
keinesfalls vernachlassigbar.

Bei der Uberpriifung der Kritik von Gordon (1996), Mankiw (1996) und Hogan (1998) wurde
flr beide Beschaftigtengruppen (Arbeiter und Angestellten) eine signifikante Abnahme des
Rigiditatsgrades in Phasen mit niedriger Inflation festgestellt. Die vorliegende Untersuchung

bestatigt somit die Kritik dieser Autoren. Die abnehmende Tendenz von o Uber den gesam-

ten Beobachtungszeitraum ist aber mit dem Verlauf der mittleren Inflationsraten der einzelnen
Perioden nicht monoton. In der dritten Periode ist die mittlere Inflationsrate héher als in der
zweiten, der Rigiditatsgrad sinkt aber weiterhin. Moglicherweise spielen hier die Niedriginfla-
tionserfahrungen der Wirtschaftssubjekte aus den VVorperioden eine Rolle. Das Abnehmen des
Rigiditatsgrades im Zeitverlauf kann zum Teil aber auch auf andere, hier nicht berlcksichtigte
Faktoren zurtickgefthrt werden, wie z. B. die sinkende Verhandlungsmacht der Arbeitnehmer

im beobachteten Zeitraum.
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Anhang A (Abbildungen)

Abbildung 1: Jahrliche Entgeltdnderungsverteilungen fur Angestellte in West-Deutschland.

Anteil

.
.
|
-
.

Abbildung 2:

Anteil

, <
K N
S} o
o
[N}
o
o
[N}

1982

S
o
[N}
o
o
i
S
o
o

1988

1994

[N)
o
o
[N)
o
[N}
[N)
o
[N}

2000

[N}
o
[N}

1977

1983

1989

1995

, <
N

o @

o

o

1984

K o
N

o 3

o

[N}

1997

Log-EntgeltGnderungen

Log-Entgelttnderungen

1980

o
o
N

1986

S
<)
N

1992

N
o
N

1998

N
o
o

Jahrliche Entgeltanderungsverteilungen fir Arbeiter in West-Deutschland.




Anhang A (Abbildungen)

25

Abbildung 3: Stilisierte Phillips-Kurven (Arbeiter).
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Abbildung 4: Stilisierte Phillips-Kurven (Angestellte)
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Anhang B (Tabellen)

Tabelle 1: Ausgewahlte Studien mit EFA.

Land | Autoren Daten Typ der Rigiditdat | Ausmal der Rigiditat
USA | Altonji und Devereux (1999) PSID threshold, nominal | sehr hoch
DEU | Fehr, Goette und Pfeiffer | IABS threshold, contrac- | hoch, tarifliche LR do-
(2002) (1975-95) tual/ nominal minieren die nominale
Knoppik und Beissinger (2003) | IABS proportional, no- | nominal hoch bis sehr
(1975-95) minal hoch
Bauer, Bonin und Sunde (2003) | IABS-R proportional, real/ | hoch, reale LR dominie-
(1975-97) nominal ren die nominale
Pfeiffer (2003) IABS threshold, tarif- | hoch, tarifliche LR do-
(1975-95) flich/ nominal minieren die nominale
Cornelifien und Hibler (2005) | GSOEP proportional  no- | real hoch, nominal nie-
minal/real drig
diese Untersuchung IABS-R proportional  no- | sehr hoch
(1975-01) | Minal
ITA | Devicienti (2002) INPS proportional, no- | hoch
minal
Devicienti, Maida und Sestito | INPS proportional, real/ | real hoch, nominal nie-
(2003) nominal drig
SWE | Ekberg (2004) SAF proportional, no- | hoch
minal
GBR | Barwell und Schweitzer (2004) | NESPD threshold, real/ | real hoch, nominal mo-
nominal derat
CHE | Fehr und Goette (2003) SLFS/ SIF | (indiv.) threshold, | sehr hoch
nominal
JAP | Kuroda und Yamamoto (2003) | YPSC threshold, nominal | moderat

Anmerkungen zu Daten:

PSID (Panel Study of Income Dynamics), IABS (IAB- Beschéftigtenstichprobe), IABS-R (Regionalfile der IAB-
Beschaftigtenstichprobe), GSOEP (German Socio-Economic Panel), INPS (Instituto Nazionale della Previdenza
Sociale), SAF (data collected and compiled by the Confederation of Swedish Enterprise), NESPD(New Earnings
Survey Panel Dataset), SLFS (Swiss Labour Force Survey), SIF (Social Insurance Files), YPSC (Japanese Panel
Survey of Consumers).
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Tabelle 2: Ergebnisse fir West-Deutschland (1975-2001).
West Arbeiter Angestellte

NME MME CMME NME MME CMME
DYL
cons 0.08901*** 0.04319**  0.04006***  0.05836*** 0.06529***  0.06267***
D8401 -0.00861***  -0.00655***  -0.00477** -0.01898*** -0.00265*** -0.00194***
D1lu -1.19874**  -1.19709***  -1.12994***  -1.74186*** -0.91565*** -0.88947***
D2u -0.75019***  -0.71294***  -0.71058***  -0.80174***  -0.66049*** -0.65827***
D3u -0.03429* -0.04561***  -0.04003** 0.03880* -0.04164***  -0.04303***
inf 0.47039*** 0.40966*** 0.41118** 0.30457*** 0.54482*** 0.54828***
11 0.26475*** 0.33182*** 0.33811** 0.35741*** 0.30051*** 0.30562***
12 0.26486**  0.25852**  0.25070**  0.33803*** 0.15466**  0.14610%***
exp -0.00465***  -0.00152***  -0.00141*** -0.00260*** -0.00307*** -0.00291***
expsq 0.00006*** 0.00002**  0.00002***  0.00003*** 0.00004**  0.00004***
biD2 -0.00280***  -0.00016 -0.00016 -0.00140***  -0.00128** -0.00140**
natD 0.00285***  0.00037 0.00051** 0.00139***  0.00022 0.00004
stDFach 0.00129 0.00093** 0.00086** 0.00090 0.00132 0.00132
stDMeist 0.01250*** 0.00709*** 0.00711*** 0.01434*** 0.00917*** 0.00857***
stDANnges 0.01158*** 0.00916*** 0.00859*** 0.01647*** 0.00861*** 0.00794***
o P 0.06396***  0.04343**  0.03904***  0.07638**  (0.03554*** 0.03290***
OA-/U 0.02488*** 0.11046*** 0.07570*** 0.03046**  0.11049*** 0.07307***
P 0.75928**  0.58813**  0.78375**  0.76259***  0.70056*** 0.86439***
n 0.74638***  0.61116*** 0.79172*** 0.69805***
c 0.05867*** 0.04649***
&,UC 0.16345*** 0.17109***
N 561867 561867 561867 510479 510479 510479
InL 735173.04 527876.9 529851.71 729341.19 610915.8 613502.33

Anmerkungen:
DYL ist die abhangige Variable (Log Entgelt-Differenzen). o, o, o,,n,c, o

sind Parameter der

NME-, MME-, CMME-Modelle (siehe Text). exp: Erfahrung. expsq: quadrierte Erfahrung. biD2: Dummy fir
die Bildungskategorie 2. natD: Dummy fiir die Nationalitat. stD*: Dummies fir ,,Stellung im Beruf*. cons: Kon-
stante. D8401: Dummy fur das Jahr 1984 wg. dem Strukturbruch. inf, 11, 12: aktuelle und verzdgerte Werte der
Inflation. D1u, D2u, D3u: aktuelle und verzogerte Anderungsraten der Arbeitslosenquote. In L: Wert der Log-
Likelihood. Der Wert der Log-Likelihood ist zwischen NME- und anderen zwei Messfehlermodellen nicht ver-
gleichbar. N: Anzahl der Beobachtungen.

Weitere Variablen, die bei den Schatzungen beriicksichtigt, 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(«) ist, wird zunachst & geschétzt und 5 dann
mit der Delta-Methode ermittelt).

***: Signifikanz auf dem 1 Prozent Niveau. **: Signifikanz auf dem 5 Prozent Niveau. *: Signifikanz auf dem
10 Prozent Niveau.
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Tabelle 3: Ergebnisse fir West-Deutschland (1992-2001).
West Arbeiter Angestellte

NME MME ‘ CMME ’ NME MME CMME
DYL
cons 0.06023***  0.05727***  0.05454***  (0.11339***  (0.08493*** 0.07904***
D94 -0.01338*** -0.01125** -0.01160*** -0.02550*** -0.01679*** -0.01616***
D95 0.01408***  0.00589***  0.00492*** -0.00299**  -0.00227*** -0.00231***
D96 -0.02881*** -0.01815*** -0.01696*** -0.03536*** -0.02060*** -0.01904***
D97 -0.03470***  -0.02121*** -0.02015** -0.04173** -0.02379*** -0.02215***
D98 -0.01881*** -0.01366*** -0.01382*** -0.03180*** -0.01961*** -0.01869***
D99 -0.00514***  -0.00483*** -0.00476** -0.01643** -0.01022*** -0.00957***
D00 -0.01245***  -0.01055*** -0.01078*** -0.02439*** -0.01608*** -0.01530***
DO1 -0.01153*** -0.00872*** -0.00878*** -0.02221*** -0.01406*** -0.01325%**
exp -0.00336***  -0.00159*** -0.00139*** -0.00555*** -0.00291*** -0.00256***
expsq 0.00004**  0.00002***  0.00002***  0.00007***  0.00004*** 0.00003***
biD2 -0.00297***  0.00013 0.00010 -0.00453**  -0.00025 -0.00025
stDFach -0.00100 -0.00048 -0.00016 0.00126 0.00114 0.00132
stDMeist 0.01029** 0.00215 0.00145 0.00461 0.00859* 0.00849**
stDANnges 0.01860***  0.00969**  0.00875***  0.00956***  0.00548*** 0.00457***
o & 0.08977**  0.04286**  0.03377**  0.08453***  0.03584*** 0.02947***
5-# 0.03086***  0.11166**  0.06510***  0.02610***  0.10917*** 0.06453***
,5 0.84048**  0.45610**  0.76035***  0.85837**  0.56795*** 0.84907***
n 0.75164**  0.49399*** 0.74284*** 0.55282***
5-uc 0.15521*** 0.16028***
C 0.08316*** 0.07494***
N 698547 698547 698547 157923 157923 157923
InL 952106.28 611731.87 615430.65 227696.11 157712.8 159004.98

Anmerkungen:

DYL ist die abhéngige Variable (Log Entgelt-Differenzen). o, o, o, N, C, o, sind Parameter der
NME-, MME-, CMME-Modelle (siehe Text). exp: Erfahrung. expsq: quadrierte Erfahrung. biD2: Dummy fir
die Bildungskategorie 2. D*: Jahresdummies. stD*: Dummies fir ,,Stellung im Beruf“. cons: Konstante. In L:
Wert der Log-Likelihood. Der Wert der Log-Likelihood ist zwischen NME- und anderen zwei Messfehlermodel-
len nicht vergleichbar. N: Anzahl der Beobachtungen.

Weitere Variablen, die bei den Schatzungen beriicksichtigt, aber in der Tabelle nicht ausgewiesen wurden: 13
Dummies fiir 14 hier beriicksichtigte Sektoren; Interaktionsterme zwischen der Bildungskategorie 2 und der

Variable ,,Stellung im Beruf“.

***. Signifikanz auf dem 1 Prozent Niveau. **: Signifikanz auf dem 5 Prozent Niveau. *: Signifikanz auf dem
10 Prozent Niveau.
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Tabelle 4: Ergebnisse fir Ost-Deutschland (1992-2001).
Ost Arbeiter Angestellte

NME MME | CMME NME MME CMME
DYL
cons 0.16333***  0.14599**  0.15207**  0.18396**  0.16824***  0.17161***
D94 -0.06767***  -0.06193***  -0.06317*** -0.07455*** -0.07002***  -0.06972***
D95 -0.08316***  -0.07298***  -0.07551*** -0.08234***  -0.07524***  -0.07542***
D96 -0.12499***  -0.10060***  -0.10955***  -0.12736*** -0.10649***  -0.10980***
D97 -0.15428**  -0.11827***  -0.13517*** -0.15228*** -0.12325***  -0.13039***
D98 -0.16698***  -0.12379***  -0.14407*** -0.16540*** -0.12708***  -0.13585***
D99 -0.15171**  -0.11512***  -0.13230*** -0.14572*** -0.11539*** -0.12184***
D00 -0.16466***  -0.12347**  -0.14435*** -0.17039***  -0.12951*** -0.13964***
DO1 -0.14957**  -0.11279***  -0.12968***  -0.15273***  -0.11849*** -0.12573***
exp -0.00105***  -0.00039***  -0.00049***  -0.00205*** -0.00112*** -0.00121***
expsq 0.000004 0.000002 0.000004 0.00002** 0.00001 0.00001
biD2 -0.00271 -0.00085 -0.00153 -0.00046 0.00135 0.00134
stDANnges 0.01857 0.01701 0.01965 0.02520* 0.01767** 0.02024**
stDFach 0.00011 0.00031 0.00013 0.01606 0.01422 0.01601
stDMeist -0.01765** -0.01594** -0.02327***  0.00595** -0.00269***  -0.00709***
o & 0.09703**  0.06372**  0.06808***  0.09744**  0.06010***  0.06204***
OA-/U 0.03452*** 0.14170*** 0.04800*** 0.03065*** 0.14634**  0.04289***
P 0.82454**  0.46324**  0.88673**  0.83107**  0.53406***  0.86480***
n 0.85306***  0.37914*** 0.84338***  0.47219***
OA-,UC 0.15955*** 0.15849***
C 0.09881*** 0.12260***
N 125342 125342 125342 26207 26207 26207
InL 150947.22 75096.98 75551.521 31822.353 17183.901 17244.359

Anmerkungen:
DYL ist die abhéngige Variable (Log Entgelt-Differenzen). o, o,, o, N, C o

sind Parameter der

NME-, MME-, CMME-Modelle (siehe Text). exp: Erfahrung. expsq: quadrierte Erfahruﬁg. biD2: Dummy fir
die Bildungskategorie 2. D*: Jahresdummies. stD*: Dummies fiir ,,Stellung im Beruf*. cons: Konstante. In L:
Wert der Log-Likelihood. Der Wert der Log-Likelihood ist zwischen NME- und anderen zwei Messfehlermodel-
len nicht vergleichbar. N: Anzahl der Beobachtungen.

Weitere Variablen, die bei den Schatzungen beriicksichtigt, aber in der Tabelle nicht ausgewiesen wurden: 13
Dummies fiir 14 hier beriicksichtigte Sektoren; Interaktionsterme zwischen der Bildungskategorie 2 und der

Variable ,,Stellung im Beruf“.

***: Signifikanz auf dem 1 Prozent Niveau. **: Signifikanz auf dem 5 Prozent Niveau. *: Signifikanz auf dem
10 Prozent Niveau.
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Tabelle 5: Schatzwerte fur R bzw. R( ) (in %).

Arbeiter Angestellte
Inflation 7z | NME MME CMME NME MME CMME
/3 75.93 58.81 78.37 76.26 70.06 86.44
5-5: 6.40 4.34 3.90 7.64 3.55 3.29
R 27.57 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 1.77
6 12.23 2.12 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
Tabelle 6: Schatzwerte fir SU bzw. SU( ) (in %).
Arbeiter Angestellte
Inflation 7 | NME MME CMME NME MME CMME
,5 75.93 58.81 78.37 76.26 70.06 86.44
&g 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(%) 2 2.48 1.06 1.34 1.92 0.99 1.17
-1 2.10 0.79 0.96 1.57 0.69 0.79
0 1.77 0.57 0.67 1.27 0.46 0.51
1 1.47 0.39 0.45 1.01 0.29 0.31
2 1.21 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 7: Zusatzarbeitslosigkeit (in % ).

Arbeiter Angestellte

a=0.4 Inflation 7 NME MME CMME  NME MME CMME

u(z) 6.19 2.64 3.34 4.80 2.48 2.92
1 5.26 1.96 2.41 3.93 1.72 1.98
0 4.42 1.41 1.67 3.18 1.14 1.27
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 2.47 0.43 0.44 1.54 0.25 0.24
4 1.99 0.27 0.25 1.17 0.13 0.12
5 1.58 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 0.01 0.00

a=0.2

ut(z) 12.38 5.29 6.68 9.60 4.95 5.83
1 10.51 3.93 4.82 7.87 3.44 3.95
0 8.84 2.83 3.35 6.36 2.29 254
1 7.35 1.97 2.23 5.06 1.45 1.54
2 6.05 1.33 1.43 3.97 0.87 0.88
3 4.93 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 1.75 0.14 0.11
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 0.01

a=0.6

ut(z) 4.13 1.76 2.23 3.20 1.65 1.94
1 3.50 131 1.61 2.62 1.15 1.32
0 2.95 0.94 112 2.12 0.76 0.85
1 2.45 0.66 0.74 1.69 0.48 0.51
2 2.02 0.44 0.48 1.32 0.29 0.29
3 1.64 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 0.43 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




Anhang B (Tabellen) 33

Tabelle 8:Durchschnittliche Werte der Inflationsrate in den jeweiligen Zeitabschnitten (fiir die U-
berprifung der ,,Lucas Kritik®).

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

durchschnittliche Inflationsrate 4.37% 1.18% 3.23% 1.53%

Tabelle 9: Uberpriifung der “Lucas Kritik”. Ergebnisse fiir West-Deutschland.

MME_worker MME_salaried CMME_worker CMME_salaried
DYL Coef. Std.Err. Coef. Std.Err. Coef. Std.Err. Coef. Std.Err.
_cons 0.0434 0.0005 0.0650 0.0006 0.0415 0.0005 0.0635 0.0006
D8401 -0.0079 0.0002 -0.0034 0.0001 -0.0067 0.0002 -0.0028 0.0001
D1lu -1.1460 0.0114 -0.8967 0.0093 -1.1220 0.0111 -0.8903 0.0092
D2u -0.7011 0.0131 -0.6531 0.0111 -0.7005 0.0130 -0.6548 0.0110
D3u -0.0638 0.0132 -0.0573 0.0110 -0.0634 0.0131 -0.0634 0.0109
Inf 0.3154 0.0097 0.2932 0.0080 0.3195 0.0096 0.2954 0.0079
Inf(-1) 0.2727 0.0134 0.1583 0.0113 0.2671 0.0133 0.1506 0.0111
Inf(-2) 0.4119 0.0000 0.5485 0.0000 0.4133 0.0000 0.5540 0.0000
exp -0.0015 0.0000 -0.0030 0.0000 -0.0014 0.0000 -0.0030 0.0000
expsq 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000
biD2 -0.0003 0.0003 -0.0012 0.0005 -0.0003 0.0003 -0.0013 0.0005
natDAusl 0.0006 0.0003 0.0002 0.0005 0.0006 0.0003 0.0000 0.0005
stDFach 0.0009 0.0004 0.0016 0.0010 0.0009 0.0004 0.0016 0.0010
stDMeist 0.0069 0.0020 0.0097 0.0012 0.0069 0.0020 0.0095 0.0012
stDANges 0.0086 0.0009 0.0088 0.0005 0.0084 0.0008 0.0087 0.0005
o, 0.0415 0.0001 0.0351 0.0001 0.0395 0.0001 0.0337 0.0001

O 4 0.1067 0.0003 0.1096 0.0003 0.0798 0.0005 0.0781 0.0005
n 0.7147 0.0021 0.7861 0.0012 0.6377 0.0020 0.7269 0.0018
c 0.0505 0.0019 0.0407 0.0014
O L

0.1680 0.0018 0.1756 0.0019

alfa7683 -2.5153 0.1099 -20.4537 811.77 -20.6682 640.61 -21.8545 1130.5
alfa8488 -0.6328 0.0239 -0.8778 0.0333 -0.8462 0.0332 -1.2411 0.0546
alfa8994 -0.3887 0.0235 -0.6486 0.0318 -0.5622 0.0310 -0.9768 0.0497
_cons -0.0154 0.0154 -0.2790 0.0166 -0.3470 0.0180 -0.5991 0.0213
rig7683 0.9252 0.0076 1 0.0000 1 0.0000 1 0.0000
rig8488 0.6531 0.0054 0.7064 0.0069 0.6998 0.0070 0.7757 0.0095
rig8994 0.5960 0.0056 0.6567 0.0072 0.6370 0.0072 0.7265 0.0099
rig9501 0.5039 0.0038 0.5693 0.0041 0.5859 0.0044 0.6455 0.0049
InL 530083.9 612973.4 532399.2 615312.1

N 561867 510479 561867 510479

Anmerkungen:

DYL ist die abhangige Variable (Log Entgelt-Differenzen). o, o,,n,c, o sind Parameter der MME-
und CMME-Modelle. exp: Erfahrung. expsq: quadrierte Erfahrung. biD2: Dummy fiir die Bildungskategorie 2.
natD: Dummy flr die Nationalitat. stD*: Dummies fir ,,Stellung im Beruf*. cons: Konstante. D8401: Dummy
flr das Jahr 1984 wg. dem Strukturbruch. inf, 11, 12: aktuelle und verzégerte Werte der Inflation. D1u, D2u,
D3u: aktuelle und verzogerte Anderungsraten der Arbeitslosenquote. alfa* Schatzwerte von alfa fiir die jeweili-
gen Perioden. rig* Rigiditatsgrad in den jeweiligen Perioden. Weitere Variablen, die bei den Schatzungen be-
riicksichtigt, aber in der Tabelle nicht ausgewiesen wurden: 13 Dummies flr 14 hier beriicksichtigte Sektoren;
Interaktionsterme zwischen der Bildungskategorie 2 und der Variable ,,Stellung im Beruf*.
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