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und Jurgen Wolters, Berlin

I. Einleitung

Die Frage, ob die Realzinssitze stationar sind, wurde in fritheren Unter-
suchungen in aller Regel ausgeklammert. Wie bei den Nominalzinsen wurde
einfach unterstellt, daB sie schwach stationar sind. Damit war man in der
Lage, das Gibliche 6konometrische Instrumentarium anzuwenden. Seit eini-
ger Zeit weil man allerdings (oder glaubt zumindest zu wissen), daBl die
Nominalzinssédtze nicht stationar sind. Daher erscheint es sinnvoll, auch die
Realzinssatze auf Stationaritat zu untersuchen.

Sind die Realzinssatze stationdr, so bedeutet dies unter anderem, daf
Nominalzinssidtze und Inflationserwartungen (und bei Erwartungen mit
stationdrem Prognosefehler auch die tatsachlichen Inflationsraten) kointe-
griert sind. Dies hat erhebliche Auswirkungen auf die Frage, welche 6kono-
metrischen bzw. statistischen Verfahren bei der Untersuchung der Realzins-
sitze anzuwenden sind. Aber nicht nur fiir den Statistiker bzw. Okonome-
triker ist die Frage nach der Stationaritit der Realzinsen relevant. So hat
z.B. A. K. Rose (1988) darauf hingewiesen, daBl eine Reihe von Ergebnissen
der Finanzmarkttheorie, insbesondere in Verbindung mit dem , Capital-
Asset-Pricing-Model“, nur dann gelten kénnen, wenn die Realzinssitze sta-
tionar sind. Und auch fur die Giltigkeit der Fisher-Hypothese ist diese
Annahme eine notwendige Voraussetzung, zumindest solange man diese
Hypothese (auch) als langfristige Gleichgewichtsbeziehung versteht.

In dieser Arbeit werden inldndische und Euromarkt-Zinssatze der Bun-
desrepublik Deutschland, der Schweiz und der Vereinigten Staaten unter-

* Revidierte Fassung eines Vortrags, gehalten am 1. Dezember 1989 vor der Vierten
Konferenz des Schwerpunktes ,Monetire Makrodkonomie* an der Universitat Augs-
burg. — Wir danken der Deutschen Forschungsgemeinschaft fiir die finanzielle Unter-
stiitzung dieser Arbeit (Projekt Nr. 322147) sowie Herrn cand. rer. pol. Johannes
Jaenicke fur seine Unterstiitzung bei der Durchfiihrung der Computerarbeiten.
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sucht. Wie aus dem gesagten bereits ersichtlich ist, werden dabei Tests auf
Stationaritit sowie auf Kointegration durchgefiihrt. Insbesondere die Theo-
rie kointegrierter Prozesse, die vor allem auf R. F. Engle/ C. W. J. Granger
(1987) zuriickgeht und deren erste Anfinge erst in diesem Jahrzehnt liegen,
ist noch sehr jung; und das methodische Instrumentarium ist noch voll in der
Entwicklung. Daher gibt es bisher kaum Arbeiten, in denen dieses Instru-
mentarium fir die Untersuchung der Realzinsen eingesetzt wird. AuBlerdem
befassen sich die bisher vorliegenden Arbeiten, insbesondere A. K. Rose
(1988), R. MacDonald / P. D. Murphy (1989) und P. C. Schotman (1987,
1989), genauer weder mit der Entwicklung der schweizerischen noch derje-
nigen der deutschen Realzinssatze.

Befaft man sich mit der Entwicklung der Realzinssitze, so steht man
ublicherweise vor dem Problem, Inflationserwartungen und ex ante-Real-
zinssédtze zu generieren. Dies ist mit erheblichen Problemen verbunden. Das
in der vorliegenden Arbeit verwendete Instrumentarium enthebt uns dieser
Schwierigkeit, da — unter sehr schwachen Annahmen — alle Aussagen, die
wir bezliglich der tatsachlichen Inflationsentwicklung und der ex post-
Realzinssitze treffen, auch fiir die Inflationserwartungen und die ex ante-
Realzinsen gelten.

Wir gehen folgendermalBlen vor: Ausgehend von der Fisher-Hypothese
werden im folgenden Abschnitt einige theoretische Uberlegungen vorge-
bracht (Teil IT). Diese beziehen sich vor allem auf die Aussagen beziiglich
Stationaritdt und Kointegration, die hinter den entsprechenden theoreti-
schen Beziehungen stehen. In Teil III werden die verwendeten Daten vorge-
stellt. Es folgen in Abschnitt IV Tests auf Stationaritat fiir die Nominalzin-
sen, die Inflationsraten und die Realzinssatze sowie in Abschnitt V Tests auf
Kointegration von Nominalzinsen und Inflationsraten. Im abschlieBenden
Teil VI werden zum einen die Ergebnisse zusammengefalt. Dabei zeigt sich,
daf} die liberwiegende Evidenz gegen die Annahme stationéarer Realzinsen
spricht. AuBerdem wird auf die Aufspaltung der Varianz der Nominalzinsen
in diejenige der Realzinsen und der Inflationserwartungen eingegangen und
gezeigt, welche Rolle bei Giiltigkeit der Fisher-Hypothese die Varianz der
Fehler in den Inflationsprognosen spielen miifite. Zusammen mit den zuvor
durchgefiihrten Tests spricht daher einiges gegen die Giiltigkeit der Fisher-
Hypothese.

II. Einige theoretische Uberlegungen

Ausgangspunkt praktisch aller theoretischen Uberlegungen beziiglich der
Realzinssitze ist das auf I. Fisher (1930) zuriickgehende Theorem, nach wel-



470 Gebhard Kirchgassner und Jiirgen Wolters

chem sich der Nominalzinssatz (i) in erster Ndherung bestimmt aus dem ex
ante-Realzinssatz (r) und der erwarteten Inflationsrate (p®):

(1) i=r+p°

Die hinter diesem Theorem stehende Hypothese besagt, dafl sich Nominal-
zins und erwartete Inflationsrate gleichmiBig verdndern (3 i/ 9 p® = 1) und
daB die ex ante-Realzinsen von der Inflationsentwicklung unabhingig sind
(8 r/ 3 p®= 0). Nun sind weder diese Realzinsen noch die Inflationserwar-
tungen direkt meBbar, weshalb diese Hypothese ohne zusatzliche Annah-
men nicht tGberpriifbar ist. Solche Annahmen benétigen wir zum einen
beziiglich des Realzinssatzes und zum anderen beziiglich der Erwartungs-
bildung.

Geht man von ,rationalen Erwartungen" im Sinne von J. Muth (1961) aus,
so gilt, daB die erwartete Inflationsrate gleich dem Erwartungswert der
Inflationsrate ist. Fir den Zins eines Wertpapieres mit der Maturitat k im
Zeitpunkt t, iy ,, gilt damit

(2) it =Tkt + Et (Pev k),

wobei 7, , den entsprechenden ex ante-Realzinssatz und E,(p:+«) den
mathematischen Erwartungswert der Inflationsrate zwischen dem Zeit-
punkt ¢t und dem Zeitpunkt ¢ + k darstellt. Dabei ist der erwartete Progno-
sefehler Null. Fir die Aufspaltung des Nominalzinssatzes durch den ex
post-Realzinssatz 7, . * und die tatsachliche Inflationsrate p, ,  gilt jedoch

(3) ik,z='-"k,r* + Dtk
(3" =(Tre— Uk t) + (Ee (Pe+i) + Ui, 1),

wobei u,, . der Prognosefehler ist, dessen unbedingter Erwartungswert Null
ist und der bei einem Prognosehorizont von k Perioden einem Moving Aver-
age ProzeB der Ordnung k-1 (MA (k-1)) folgt. Im Gegensatz zu den in den
Beziehungen (1) und (2) erscheinenden ex ante-GroBen, die bei Gultigkeit
der Fisher-Hypothese unabhingig voneinander sind, sind die beiden auf der
rechten Seite von Beziehung (3) auftretenden ex post-GréBen auch bei Giil-
tigkeit dieser Hypothese negativ miteinander korreliert.

Allgemeiner 148t sich die Beziehung zwischen Zinssatz und tatséchlicher
Inflationsentwicklung folgendermaBen schreiben:

(4) le=a+ BPiyr + Ue.

1 Zur Diskussion der Fisher-Hypothese siehe z.B. W. Gebauer (1982) oder A. Thie-
mer (1987).
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Ist der ex ante-Realzinssatz im Zeitablauf konstant, so gilt fir
B=10:7,,=a und v, = -uy, ;. Dies ist die stirkste mogliche Annahme
beziiglich des Realzinssatzes. Sie ist aber (ohne Kenntnis der Inflationser-
wartungen) nicht empirisch liberprifbar, da sie beobachtungsmaBig dqui-
valent ist mit der Annahme, daB} der Realzinssatz schwach stationar ist und
einem Moving-Average-ProzeB von maximal der Ordnung k-1 folgt: Es ist
nicht méglich zu unterscheiden, ob Bewegungen des stochastischen Gliedes
v, auf Prognosefehler oder auf kurzfristige Abweichungen des Realzinssat-
zes von seinem Erwartungswert zuriickzufithren sind.

Folgt dieses Storglied dagegen einem ProzeB hoherer Ordnung, so sind
auch lingerfristige Abweichungen von diesem Erwartungswert moglich;
solange es jedoch schwach stationar ist, gilt die Fisher-Beziehung als lang-
fristige Gleichgewichtsbeziehung. Ist dieses Storglied dagegen nicht statio-
nér, so kann zwischen Zinssatz und Inflationsentwicklung zwar noch eine
kurzfristige Beziehung bestehen, aber eine langfristige Gleichgewichtsbe-
ziehung existiert nicht mehr. Dies bedeutet, dafl der Realzinssatz selbst
nicht stationar ist.

Bei der Uberpriifung der Fisher-Hypothese wurde traditionellerweise
unterstellt, daB die Nominalzinssitze wie auch die Inflationserwartungen
schwach stationare GroBen sind2. In einer Reihe von Studien hat sich aber
inzwischen gezeigt, daBl die Nominalzinssitze in aller Regel nicht stationir
sind3. Dies bedeutet, daB die Realzinssatze und/oder die Inflationserwartun-
gen ebenfalls nicht stationar sein mussen. Sind beide nicht stationir, so
kann die Fisher-Hypothese allenfalls im Sinne einer kurzfristigen Bezie-
hung gelten. Sind dagegen die Inflationserwartungen nicht stationar, die
Realzinssatze aber stationér, so sind Nominalzinssdtze und Inflationserwar-
tungen kointegriert im Sinne von R. F. Engle/ C. W. J. Granger (1987).
Umgekehrt ist bei Nichtstationaritit der Nominalzinssidtze die Kointegra-
tion von Nominalzinssidtzen und Inflationserwartungen eine (schwache)
notwendige Voraussetzung fir die Giiltigkeit der Fisher-Hypothese.

In der Literatur iiber die Fisher-Hypothese wurde eine ganze Reihe von
moglichen Grinden aufgelistet, warum die Nominalzinssédtze Uber- oder
unterproportional auf Verinderungen der Inflationserwartungen reagieren
koénntent. Theoretisch ist daher offen, ob der Koeffizient 8 in Beziechung (4)

2 Siehe z.B. M. Granziol / H. Schelbert (1983) oder auch noch A. Thiemer (1987).

3 Siehe z.B. G. Kirchgdssner / J. Wolters (1990) fur die kurzfristigen Zinssatze der
USA, des Vereinigten Koénigreichs, Frankreichs, der Bundesrepublik Deutschland
und der Schweiz.

¢ Zu einer Ubersicht siehe A. Thiemer (1987), S. 60 f.
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groBer, gleich oder kleiner Eins ist. Fiir jeden Wert ungleich Eins aber gilt,
daB bei Nichtstationaritat der Nominalzinsen die (mit einem Koeffizienten
von 8 = 1 berechneten) Realzinssiatze ebenfalls nicht stationar sind.

Streng betrachtet gelten diese Aussagen alle nur fiir die ex ante-Realzins-
satze. Solange die Prognosefehler der Inflationserwartungen jedoch ihrer-
seits schwach stationéar sind, gelten alle Aussagen beziiglich der Nicht-Sta-
tionaritat und Kointegration der Variablen auch fir die tatsichliche Infla-
tionsentwicklung bzw. die ex post-Realzinssdtze. Diese Annahme ist sehr
schwach, sie ist z.B. wesentlich schwicher als diejenige rationaler Erwar-
tungen im Sinne von J. Muth (1961), aber dennoch ermdéglicht sie uns die
Uberpriifung der entsprechenden Hypothesen unter Verwendung der tat-
séachlichen Inflationsentwicklung. AuBlerdem stehen uns mit dem hier ver-
wendeten Instrumentarium zwei verschiedene Moglichkeiten zur Verfii-
gung, die Hypothese der Nichtstationaritat der ex post-Realzinssitze (und
damit implizit auch der ex ante-Realzinsséitze) zu Uiberpriifen: Zum einen
kénnen die ex post-Realzinssatze selbst konstruiert und auf Stationaritit
tuberprift werden. Zum anderen kann zunéchst tiberpriift werden, ob Nomi-
nalzinssidtze und Inflationsraten beide nichtstationir (integriert von der
Ordnung 1) sind, und falls dies nicht verworfen werden kann, kann man
testen, ob die Reihen miteinander kointegriert sind. Beide Verfahren sollen
im folgenden angewendet werden.

III. Die Daten

Wir untersuchen die 3-Monats-Euromarktzinssatze sowie die entspre-
chenden inldndischen Zinssatze fiur die Vereinigten Staaten, die Bundesre-
publik Deutschland und die Schweiz. Dabei betrachten wir Monatsdaten
far den Zeitraum flexibler Wechselkurse seit 1974. Wir unterscheiden zwei
Teilperioden, die siebziger und die achtziger Jahre. Diese beiden Teilperio-
den unterscheiden sich in mehrfacher Hinsicht. Die amerikanische Geld-
politik war in den siebziger Jahren am Zinssatz ausgerichtet, bevor das
Federal Reserve im Oktober 1979 auf eine Geldmengenpolitik umschaltete.
Der U.S.-Dollar verlor in den siebziger Jahren gegeniiber den européischen
Wéihrungen ziemlich kontinuierlich an Wert, wahrend in den achtziger Jah-
ren erhebliche Schwankungen mit Auf- und Abschwingen zu verzeichnen
sind. In der zweiten Hélfte der siebziger Jahre bewegten sich, sieht man ein-
mal vom Experiment der ,,Wahrungsschlange* ab, auch die européischen
Wihrungen untereinander frei, wihrend seit 1980 wichtige européiische
Wahrungen im , Européischen Wahrungssystem" (EWS) fest untereinander
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verbunden sind. Und schlieBlich haben sich die internationalen Geld- und
Kapitalméarkte erst allméhlich in Richtung auf die heute existierende Inte-
gration entwickelt; im Schnitt war diese Integration in den siebziger wesent-
lich weniger entwickelt als in den achtziger Jahren. Diese recht erheblichen
Unterschiede im Bereich der Wirtschafts- und Wahrungspolitik kénnen im
Sinne von R.E. Lucas (1976) dazu fithren, daB sich die statistischen Bezie-
hungen zwischen den einzelnen Variablen bzw. ihre stochastischen Eigen-
schaften von den siebziger zu den achtziger Jahren hin verandert haben.
Daher erscheint es sinnvoll, diese beiden Teilperioden zu unterscheiden3.

Als Preisindikatoren verwenden wir die Konsumentenpreisindizes bzw.
den Preisindex der Lebenshaltungskosten. Da nicht davon auszugehen ist,
daB die in diesen Indikatoren enthaltenen saisonalen Schwankungen Bedeu-
tung haben fiir das Anlageverhalten auf Geld- oder Kapitalméarkten, ver-
wenden wir saisonbereinigte Daten, wobei diese Bereinigung mit der multi-
plikativen Version des Census X 11-Verfahrens durchgefithrt wurde®. Die
bereinigten Daten wurden fiir die weiteren Untersuchungen dann logarith-
miert.

IV. Empirische Ergebnisse (I): Tests auf Stationaritit

Zunichst geht es darum, die Ordnung der Integration der einzelnen Zeit-
reihen zu ermitteln. Hierzu werden Einheitswurzeltests entsprechend D. A.
Dickey / W. A. Fuller (1981) durchgefiihrt. Dazu werden folgende Gleichun-
gen geschitzt:

(5) A.I't=ﬁ0+QIg_l+ﬁ1AI;_1+ﬁgt+£t.

Zum Test auf Stationaritat wird die Nullhypothese H, : ¢ = 0 Uberpruft,
indem der geschéatzte t-Wert von ¢ mit den in W. A. Fuller (1976, Tabelle
8.5.2., S. 373) angegebenen kritischen Werten verglichen wird. Dabei gelten
unterschiedliche Werte, je nachdem ob die Trendvariable, ¢, in die Gleichung
eingeschlossen wird oder nicht. Wie G. W. Schwert (1987, 1989) gezeigt hat,
kénnen die Ergebnisse solcher Tests jedoch stark verzerrt sein, falls die ent-
sprechende Zeitreihe eine MA (1)-Komponente mit negativem Koeffizienten

5 Entsprechende Unterschiede wurden in G. Kirchgdssner / J. Wolters (1987, 1990)
z.B. fiir die Zusammenhénge der Nominalzinssitze innerhalb und zwischen den hier
betrachteten Landern festgestellt.

6 Dabei unterstellen wir, daB keine nicht-stationdren Saisonschwankungen enthal-
ten sind. Fiir saisonale Nichtstationarititen finden sich in den Korrelogrammen der
nicht bereinigten Preisreihen auch keine Hinweise.

33 Kredit und Kapital 4/1990
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enthilt. Um dieses zu tberpriifen, wird anstelle der autoregressiven Formu-
lierung (5) zum Test auf Einheitswurzeln auch die MA-Spezifikation

(6) Az, =Bo+ 0T+ Pat+ e+ 66—,

verwendet?.

Die Ergebnisse fiir die Nominalzinsen sind in den Tabellen la fiir eine
einfache und in Tabelle 1b fiir eine zweifache Einheitswurzel wiedergege-
ben®. Dabei gibt 1, den jeweiligen Testwert ohne und 7, mit EinschluB} der
Trendvariablen an. Die Ergebnisse fiir die erste Teilperiode sind eindeutig
und entsprechen dem, was man bereits kennt: Die Nominalzinssitze enthal-
ten (nur) eine Einheitswurzel; sie sind integriert von der Ordnung 1 im
Sinne von R. F. Engle / C. W. J. Granger (1987). Dies gilt unabhangig davon,
welche Teststatistik verwendet wird. Fiir die deutschen Zinssatze erhalten
wir in keinem Fall ein signifikantes Ergebnis. Fiir die schweizerischen Zins-
sitze erhalten wir bei Betrachtung des gesamten Zeitraumes gerade einmal
ein auf dem 10 Prozent-Niveau signifikantes Ergebnis. Nur bei den ameri-
kanischen Daten scheint die Situation etwas anders zu sein: Bei EinschluBl
der Trendvariablen erhalten wir fiir die achtziger Jahre signifikante Er-
gebnisse, und bei Verwendung der MA-Spezifikation erhalten wir fiir den
gesamten Zeitraum ohne Einschlufl der Trendvariablen noch auf dem 5 Pro-
zent-Niveau signifikante Ergebnisse®. Bei der grofien Zahl der insgesamt
durchgefihrten Tests sind jedoch einige wenige signifikante Ergebnisse
auch bei Gultigkeit der Nullhypothese zu erwarten. Betrachtet man die
Ergebnisse daher zusammen, so kann man davon ausgehen, daff die Nomi-
nalzinssatze nicht stationar sind. Da bei den Tests auf eine zweifache Ein-
heitswurzel andererseits die Nullhypothese fast immer verworfen werden
kann, ist auch davon auszugehen, dafl die Nominalzinssédtze nur eine einfa-
che Einheitswurzel enthalten. Insofern entsprechen diese Ergebnisse nicht
nur unseren eigenen fritheren Ergebnissen, sondern z.B. auch denjenigen
von A. K. Rose (1988).

Die Ergebnisse fiir die Preisindizes sind in Tabelle 2a fiir eine einfache, in
Tabelle 2b fir eine zweifache und in Tabelle 2 ¢ fir eine dreifache Einheits-

7 Zusitzlich wurde auch das Phillips-Perron-Verfahren durchgefiihrt. (Siehe zu
diesem Verfahren P. Perron / P. C. B. Phillips (1987) sowie P. C. B. Phillips / P. Perron
(1988).) Da G. W. Schwert (1989) gezeigt hat, daB dieses Verfahren entgegen dem, was
man von seiner theoretischen Konstruktion her annehmen sollte, auf MA-Komponen-
ten noch sensitiver reagiert als das Dickey-Fuller-Verfahren, werden die entsprechen-
den Ergebnisse hier nicht wiedergegeben.

8 Die Berechnungen wurden durchgefithrt mit Micro TSP, Version 6.5.

9 Werden AR-Glieder hoherer Ordnung in die Testgleichungen aufgenommen, so
verschwinden diese Signifikanzen jedoch.
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wurzel dargestellt. Im Gegensatz zu den Nominalzinsen scheint es hier
wichtig zu sein, die Trendvariable zu berticksichtigen. Zum einen folgen die
Preisentwicklungen in dem von uns untersuchten Zeitraum zweifellos einem
positiven Trend, zum anderen sind zumindest beim Test auf eine einfache
Einheitswurzel die Ergebnisse wesentlich davon abhéngig, ob die Trend-
variable eingeschlossen wird oder nicht. Ohne Beriicksichtigung der Trend-
variablen scheinen die Preisniveaus in allen drei Lédndern zumindest fur die
achtziger Jahre und fiir die Bundesrepublik Deutschland und die Vereinig-
ten Staaten auch dann, wenn man den gesamten Zeitraum betrachtet, sta-
tiondr zu sein!?, SchlieBt man die Trendvariable dagegen ein, so gilt dies bei
Betrachtung der achtziger Jahre nur noch fiir die Vereinigten Staaten und
bei Beriicksichtigung des gesamten Zeitraumes fiir keines der drei Lander
mehr!!. Ob das MA (1)-Glied in die Untersuchung einbezogen wird oder
nicht, spielt fiir diese Ergebnisse keine Rolle. Insgesamt sprechen diese
Ergebnisse doch dafiir, daB die Preisindizes integriert mindestens von der
Ordnung Eins sind.

Interessant und fiir unsere Fragestellung wichtiger sind jedoch die Ergeb-
nisse bezlglich einer zweifachen Einheitswurzel, da sie AufschluB iber die
Stationaritat bzw. Nichtstationaritit der Inflationsraten geben. Bei diesen
Untersuchungen spielt die Frage, ob die Trendvariabla in der Testgleichung
berticksichtigt wird, keine Rolle: Die entsprechenden Testwerte unterschei-
den sich nur wenig. Dies deutet zumindest darauf hin, daB die Inflationsra-
ten keinem deterministischen Trend folgen. Dagegen ergeben sich in allen
Fillen wesentliche Unterschiede, je nachdem ob die autoregressive oder die
MA-Spezifizierung der Testgleichung verwendet wird. Wird die autoregres-
sive Spezifikation verwendet, so kann die Hypothese der Nichtstationaritit
immer zumindest auf dem 5 Prozent, in den meisten Fillen sogar auf dem
1 Prozent-Signifikanzniveau verworfen werden!?. Verwendet man dagegen
die MA-Spezifikation, so kann die Hypothese einer zweifachen Einheits-
wurzel in keinem Fall auch nur auf dem 10 Prozent-Niveau verworfen wer-
den. Dies gilt auch fiir die Falle, in denen die Nullhypothese beim Test auf
eine einfache Einheitswurzel verworfen werden mubBte.

Beim Test auf eine dreifache Einheitswurzel sind die Ergebnisse dagegen
wieder klar: Die Nullhypothese kann in fast allen Fallen, unabhéngig von

10 Dabei sind trotz der recht hohen {-Werte die geschatzten Koeffizienten jedoch
kaum von Null verschieden.

11 Auch hier verschwinden die Signifikanzen, wenn AR-Glieder hoherer Ordnung
in die Testgleichungen einbezogen werden.

12 Auch hier gilt wieder, dafl die Ergebnisse nicht signifikant werden, wenn auto-
regressive Terme hoherer Ordnung, z.B. acht oder zwolf, in die Testgleichungen ein-
bezogen werden.

33*
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der konkreten Spezifikation, verworfen werden. Damit aber erhalten wir
fir die Preisindizes das Ergebnis, daf} sie in jedem Fall eine einfache, auf
keinen Fall jedoch eine dreifache Einheitswurzel enthalten. Ob sie eine
zweifache Einheitswurzel enthalten, ist dagegen nicht vollig klar, da die
entsprechenden Ergebnisse stark durch die genaue Spezifikation der Test-
gleichung beeinfluBt werden. Insgesamt jedoch sprechen die Ergebnisse
eher fiir das Vorhandensein einer zweifachen Einheitswurzel und damit fir
die Nichtstationaritat der Inflationsraten. Damit aber erhalten wir Ergeb-
nisse, die sich von denjenigen von A. K. Rose (1988) unterscheiden!s.

Wie oben ausgefiihrt wurde, besteht dann, wenn Nominalzinsen und
Inflationsraten gleichermaBen nicht-stationar sind, d.h. in unserem Fall,
daB sie integriert sind von der Ordnung 1, die Moglichkeit, dafl die Realzin-
sen stationar sind. Der néchste Schritt besteht daher darin, die ex post-
Realzinsen auf Stationaritit zu tiberpriifen. Da wir 3-Monats-Zinssétze ver-
wenden, miissen wir hierzu die tatsachliche Inflation wahrend der Laufzeit
der Zinssatze bestimmen und auf Jahresraten umrechnen. Sei P der jewei-
lige Preisindex. Die fiir uns relevante Inflationsrate p ergibt sich (in Prozent)
dann als

(7 Pe =400 (In (P2} = In (P, _})),

d.h. wir haben einen gleitenden Durchschnitt tber drei Monate der jeweils
auf eine Jahresrate umgerechneten Inflationsraten. Um dem Rechnung zu
tragen, werden beim Dickey-Fuller-Test auch jeweils 3 autoregressive bzw.
MA-Glieder in den Testgleichungen beriicksichtigt.

Die Ergebnisse sind in Tabelle 3 dargestellt. Dabei zeigt sich, daB wir wie
bei den Inflationsraten erhebliche Unterschiede finden, je nachdem, ob wir
die autoregressive oder die MA-Spezifikation wahlen. Bei der autoregressi-
ven Spezifikation kénnen wir in vielen Fallen die Hypothese einer Einheits-
wurzel ablehnen, d.h. entsprechend dieser Ergebnisse wiren die Realzins-
sitze stationéarl4. Dies gilt jedoch eher fiir die deutschen und die schweizeri-
schen als fur die amerikanischen Zinssatze, wobei die Ergebnisse wiederum
weitgehend unabhingig davon sind, ob die Trendvariable in die Gleichung
eingeschlossen wird oder nicht. Verwendet man dagegen die MA-Spezifika-
tion, so sind bestenfalls die realen Euro-Franken-Sitze schwach stationar.
Insgesamt haben wir hier damit ein &hnliches Ergebnis wie bei den Infla-
tionsraten. Allerdings spricht hier noch mehr fiir die Nicht-Stationaritét.

13 Die Ergebnisse der Einheitswurzeltests fiir die Preisindizes sind im tbrigen weit-
gehend unabhingig davon, ob wir die saisonbereinigten oder die ursprunglichen
Daten verwenden. Es ergeben sich keine qualitativen Unterschiede.

14 Dies gilt auch, wenn wir nur einen MA (1)-Term in die Gleichung aufnehmen.
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V. Empirische Ergebnisse (II): Tests auf Kointegration

Sind die Nominalzinsen und die Inflationsraten nicht stationir, so
besteht, wie in Teil II ausgefiihrt wurde, ein alternatives Verfahren zur
Uberpriifung der Realzinsen auf Stationaritit darin, zu iiberpriifen, ob
Nominalzinsen und Inflationsraten miteinander kointegriert sind, denn dies
ist hierfir eine notwendige, wenn auch keine hinreichende Bedingung.
Daher haben wir im néchsten Schritt Tests auf Kointegration durchgefiihrt.
Hierzu werden zunéchst die kointegrierenden Gleichungen geschitzt,

(8) Yye=a+ iz + Uy,

und es wird untersucht, ob der Wert der Durbin-Watson-Statistik in dieser
Gleichung signifikant von Null verschieden ist. Dies ist von allen von R. F.
Engle/ C. W. J. Granger (1987) vorgeschlagenen Tests auf Kointegration
derjenige, welcher am einfachsten durchzufiihren ist!5. AuBSerdem wird
gefragt, ob der geschatzte t-Wert des kointegrierenden Parameters [31
anzeigt, daf dieser signifikant von Null verschieden ist!¢. Und schlieBlich
wird der erweiterte Dickey-Fuller-Test durchgefiihrt, indem fur die
geschatzten Residuen der Beziehung (8), 4, folgende Regression geschitzt
wird:

9) Afly =080+ 8,1+ 03 Ay y + &,

und indem anhand der von R. F. Engle / C. W. J. Granger (1987) fur die
t-Statistik angegebenen kritischen Werte uberpriift wird, ob sich der
geschatzte Koeffizient 6, signifikant von Null unterscheidet.

Verwendet man als abhéngige Variable y den Zinssatz und als erklidrende
Variable x die tatsachliche Inflationsrate, so handelt es sich bei Beziehung
(8) um ein Modell mit Fehlern in den Variablen, da die ,wahre" erklarende
Variable die ex ante-Inflationserwartung ist, die durch den tatsachlichen
Inflationsverlauf nur mit (dem Prognose-) Fehler gemessen wird. Zusétzlich
haben wir méglicherweise ein Simultaneitatsproblem, da in die erkldarende
Variable zukiinftige Werte der Inflationsentwicklung eingehen. R. F. Engle /
C. W. J. Granger (1987) und J. H. Stock (1987) haben jedoch gezeigt, dag
dann, wenn die beiden Variablen kointegriert sind, die Beziehung (8) und
insbesondere der Koeffizient §; auch unter diesen Bedingungen (super-)

15 Die kritischen Werte der von diesen Autoren vorgeschlagenen Testverfahren fin-
den sich dort in Tabelle IT auf S. 547.

16 In G. Kirchgdssner (1988) sind hierfir die kritischen Werte fiir die Nullhypothese
angegeben, daB es sich bei den beiden betrachteten Variablen x und y um unkorre-
lierte Random Walks handelt.
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konsistent geschatzt werden kann. AuBlerdem spielt keine Rolle, welche der
beiden Variablen als abhingige und welche als erklarende betrachtet wird:
Vertauscht man die beiden Variablen, so wird als kointegrierender Parame-
ter der Wert 1/, geschatzt, und zwar ebenfalls (super-)konsistent. Wir
haben daher alle Tests auch in der Gegenrichtung durchgefiihrt.

Die Ergebnisse sind in den Tabellen 4 a bis 4 ¢ wiedergegeben. Sie sind fiir
alle drei Perioden bzw. Teilperioden praktisch identisch. Gemessen an der
t-Statistik des kointegrierenden Parameters kann die Nullhypothese der
Nicht-Kointegration nicht verworfen werden. Dies gilt unabhangig davon,
in welcher Richtung wir den Test durchfihren!?. Betrachten wir dagegen die
anderen beiden Teststatistiken, so spielt die Richtung, in welcher der Test
durchgefiithrt wird, sehr wohl eine Rolle. Regressieren wir die Zinssatze auf
die Inflationsraten, so kann die Nullhypothese der Nicht-Kointegration im
allgemeinen nicht verworfen werden, wihrend wir sie beim Test in der
Gegenrichtung zumindest bei den beiden Teilperioden im allgemeinen ver-
werfen miissen!s. Dabei sind die Ergebnisse beim ,,Cointegrating-Equation-
Durbin-Watson“ héufiger und im allgemeinen auch hoher signifikant als
beim erweiterten Dickey-Fuller-Verfahren.

Betrachtet man die geschiatzten Koeffizienten, so zeigt sich, da8 sie durch-
wegs und zum Teil sogar betrachtlich kleiner sind als Eins. Waren die beiden
Variablen kointegriert, so miiBte jeweils einer der beiden Koeffizienten gro-
Ber sein als Eins, da ihr Produkt genau Eins ergeben sollte. Hierbei ist jedoch
zu beriicksichtigen, daB die Schétzungen zwar ,super-konsistent“ sind, daB
sie aber, wie A. Banerjee u.a. (1986) gezeigt haben, bei endlichen Stichpro-
ben erheblich nach unten verzerrt sein kénnen. Dies geht damit einher, daB
die multiplen BestimmtheitsmaBe der kointegrierenden Gleichungen nied-
rig sind!%. Dies ist aber hier der Fall: Die Werte des R liegen zum Teil unter
20 Prozent, was wieder eher gegen die Annahme der Kointegration der
Variablen spricht, vor allem wenn man bertcksichtigt, daB bei den Schéat-

17 In G. Kirchgdssner (1981), S. 43 £., wurde gezeigt, daB dann, wenn man mit Hilfe
des direkten Granger-Verfahrens auf gleichzeitige Kausalitat testet, die t- bzw.
F-Statistiken numerisch identisch sind, unabhéngig davon, in welcher Richtung der
Test durchgefiihrt wird. Dieses Ergebnis ist auf die Schatzung der kointegrierenden
Gleichung voll iibertragbar.

18 Verwendet man den gesamten Untersuchungszeitraum, so kann die Nullhypo-
these der Nicht-Kointegration auch beim Test in Gegenrichtung nur noch fiir die
Schweiz verworfen werden. — Die gleiche Asymmetrie fanden auch R. MacDonald / P.
D. Murphy (1989) bei ihren Untersuchungen bei Anwendung des Cointegrating-Equa-
tion-Durbin-Watson-Tests sowie meistens auch bei Anwendung des Dickey-Fuller-
Verfahrens, allerdings nicht beim erweiterten Dickey-Fuller-Verfahren.

19 Die multiplen BestimmtheitsmaBe ergeben sich jeweils aus dem Produkt der bei-
den geschitzten Kointegrationskoeffizienten.
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zungen uUber den gesamten Zeitraum der Stichprobenumfang nicht gerade
klein ist.

Als letzten Test haben wir das von M. R. Wickens / T. S. Breusch (1988)
vorgeschlagene und auf R. A. Bewley (1979) zuriickgehende Verfahren ange-
wendet. Hierzu wird folgende Beziehung geschitzt:

(10) Yye=a+ P+ AY+ Ay 1+ AT+ Vi Ax, o + &,

wobei y; -1, Yi—2, Ty, T;—1 und x,_, als Instrumente verwendet werden.
Auch diese Schatzungen werden wieder in beiden Richtungen durchgefiihrt.
Gegentiber den Schatzungen der statischen Beziehung (8) hat dieses Verfah-
ren den Vorteil, daB (bei Kointegration der Variablen) die kointegrierenden
Koeffizienten im allgemeinen weniger nach unten verzerrt sind?°.

Die geschitzten Parameter der kointegrierenden Gleichung sind jetzt
zumeist héher als bei Verwendung der statischen Regression (8). Immer-
hin 6 der insgesamt 36 geschitzten Parameter sind gréBer als Eins, wenn
auch fast alle nur sehr geringfiigig, und 22 Koeffizienten sind nicht signifi-
kant von eins verschieden. Dies spricht fur Kointegration bzw. fur die Gil-
tigkeit der Fisher-Hypothese. Andererseits mufl man aber auch sehen, da8,
legt man den traditionellen t-Test und ein Signifikanzniveau von 5 Prozent
zugrunde, immerhin 6 der geschitzten Parameter nicht signifikant von Null
verschieden sind, wovon ein Koeffizient sogar negativ ist. Das Ergebnis ist
damit nicht so eindeutig, wie es zunéchst erscheinen kénnte. Vergleicht man
die Ergebnisse der beiden Richtungen miteinander, so sind hier — im Gegen-
satz zu den oben besprochenen Tests — keine systematischen Unterschiede
erkennbar.

VI. AbschlieBende Bemerkungen

Betrachtet man die Ergebnisse aller durchgefiihrten Tests zusammen, so
sind diese alles andere als einheitlich; man kénnte sich kaum widerspriich-
lichere Ergebnisse vorstellen. Dies gilt insbesondere fiir die Ergebnisse der
Kointegrationstests. Eine eindeutige Antwort auf die Frage, ob die Realzin-
sen stationdr sind oder nicht, ist damit — im Gegensatz z. B. zu den Ergebnis-

20 Dieses Verfahren ist im tbrigen ahnlich dem von P. Saikkonen (1989) vorge-
schlagenen asymptotisch effizienten Schatzverfahren fiir kointegrierende Gleichun-
gen. Dort wird auch gezeigt, daB zukiinftige Werte der erkldrenden Variablen, wenn
sie in die Schatzgleichung einbezogen werden, die Schatzung ,verbessern® konnen.
Insofern spielt auch hier das oben angesprochene mogliche Simultaneititsproblem
keine Rolle.
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sen von A. K. Rose (1988) —nicht méglich?!. Das eindeutigste Ergebnis iiber-
haupt ist, daB Realzinssatze und Inflationsraten entweder beide stationir
sind, was auch die Stationaritat der Nominalzinsen implizieren wiirde, oder
aber beide nicht-stationdr, was Nicht-Stationaritit der Nominalzinsen
bedeutet und damit mit den bisher bekannten Ergebnissen von Stationari-
tatstests fiir Zinssdtze vereinbar ware. Daher spricht einiges fiir die Nicht-
Stationaritat der Realzinssatze.

Was die Fisher-Hypothese betrifft, so entsprechen ihr die hier vorgestell-
ten Ergebnisse nicht unbedingt. Zudem 148t auch eine einfache Zerlegung
der Varianzen der Nominalzinssitze Zweifel an der Giiltigkeit dieser Hypo-
these aufkommen, zumindest fiir die Schweiz und die Vereinigten Staaten.
Betrachtet man (rein deskriptiv) die fiir einen endlichen Beobachtungszeit-
raum geltenden empirischen Varianzen, so miiite geméaf3 der Fisher-Hypo-
these fiir die Varianz der Nominalzinsen gelten?2:

(11) var (i) = var (r) + var (p®).

Bei rationalen Erwartungen gilt fiir die Varianz der tatsdchlichen Infla-
tionsrate:

(12) var (p) = var (p®) + var (u),

wobei u, wiederum der Prognosefehler ist. Damit aber gilt, da} die Kova-
rianz zwischen der tatsichlichen Inflationsrate und dem ex post-Realzins-
satz gleich dem Negativen der Varianz des Prognosefehlers ist,

(13) cov (p, 7*) = — var (u),

was impliziert, daB diese Kovarianz negativ sein mufi2s.

Die Ergebnisse der Varianzzerlegung der Nominalzinsen in die Varianz
der tatsichlichen Inflationsrate, der ex post-Realzinsen sowie der Kova-

21 Dabei muB man jedoch sehen, daB die von ihm fiir die Periode flexibler Wechsel-
kurse erzielten Ergebnisse auch nicht so eindeutig sind. Verwendet er den gesamten
Zeitraum von 1973 bis 1986, so kann er z.B. die Annahme einer zweifachen Einheits-
wurzel fiir die Preisindizes verwerfen. Dies gilt aber nicht, wenn er nur die Periode
der achtziger Jahre betrachtet.

22 Fur nicht stationire Prozesse, d.h. in diesem Fall fir die Prozesse, welche die
Variablen i, r und p erzeugen, gilt selbstverstiandlich, daB die unbedingten Varianzen
unendlich sind. Endliche Varianzen erhalten wir hier nur fiir endliche Stichproben-
umfénge, gegeben bestimmte Anfangswerte.

23 Wie aus Beziehung (3) oben hervorgeht, gilt Beziehung (13) auch dann, wenn die
entsprechenden Variablen selbst nicht stationir sind, solange nur der Prognosefehler
stationar ist und ex ante-Realzinssatz und Inflationserwartung voneinander unab-
héngig sind.
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rianz zwischen diesen beiden Grofien sind in Tabelle 5 aufgezeigt. Die Kova-
rianz hat in allen Fillen das zu erwartende negative Vorzeichen. Wie diese
Ergebnisse zeigen, wiren aber unter diesen Annahmen die Prognosefehler
fiir die Schweiz und insbesondere fiir die Vereinigten Staaten auBlerordent-
lich hoch: Fiir die amerikanischen Zinssatze wiirden die dort angegebenen
Werte z.B. bedeuten, dafl — bezogen auf den gesamten Beobachtungszeit-
raum - der Standardfehler der Prognosen (bzw. der mittlere quadratische
Fehler) in jeder Periode mehr als drei Prozentpunkte betragt. Andererseits
ergeben sich, zieht man die Prognosefehlervarianz von der Varianz der ex
post-Realzinsen sowie von der Varianz der tatsachlichen Inflationsrate ab,
fir die Varianzen der ex ante-Realzinssdtze sowie insbesondere fiir die
Varianz der erwarteten Inflationsrate zum Teil sehr niedrige Werte, was
wiederum die Werte fiir die Varianz der Prognosefehler noch unwahrschein-
licher macht.

AuBerdem zeigt Tabelle 5, dal im Vergleich mit den Varianzen der Nomi-
nalzinssitze die Varianzen der ex post-Realzinssidtze recht hoch sind. Sie
sind zum Teil sogar héher als jene, was wieder insbesondere fiir die Schweiz
und die Vereinigten Staaten gilt. Dies bedeutet aber, daB} die zeitliche Ent-
wicklung der ex post-Realzinssdtze vor allem durch die zeitliche Entwick-
lung der Inflationsraten und weniger durch diejenige der Nominalzinssitze
gepragt wird. Insofern ist es auch nicht erstaunlich, daB die Tests auf Statio-
naritat bei den Realzinsen und bei den Inflationsraten qualitativ d&hnliche
Resultate erbringen, die sich deutlich von jenen fiir die Nominalzinsen
abheben.

Insgesamt sprechen die Ergebnisse unserer Untersuchungen damit doch
fiir die Nichtstationaritat der Realzinssitze. Insofern entsprechen sie den
Ergebnissen, welche A. K. Rose (1988) fiir die Vereinigten Staaten und R.
MacDonald / P. D. Murphy (1989) auBlerdem fir Kanada, Belgien und das
Vereinigte Konigreich erzielten. Allerdings sind nach unseren Ergebnissen
dann auch die Inflationsraten nicht stationér, was den Ergebnissen von A.
K. Rose (1988) widerspricht. Eindeutigere Ergebnisse schlieBlich waren
wohl nur dann erreichbar, wenn es geliange, die ,Fehler‘ in den Inflations-
daten zu verringern.
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Anhang
Definitionen und Quellen der Daten

SER: Euro-Franken-Satz
GER: Euro-DM-Satz
UER: Euro-Dollar-Satz

SSR: Schweizerischer Geldmarktsatz (Depots bei GroBbanken)
Quelle: Monatsbericht der schweizerischen Nationalbank

GSR: Deutscher Geldmarktsatz (Frankfurt)
Quelle: Monatsbericht der deutschen Bundesbank

USR: Treasury Bill Rate
Quelle: Federal Reserve Bulletin

Alle Zinssatze sind Dreimonatssiatze. Verwendet werden Monatsdurch-
schnittswerte von Januar 1974 bis November 1988.

SSCS: Schweizerischer Konsumentenpreisindex
GSCS: Deutscher Lebenshaltungskostenindex

USCS: Konsumentenpreisindex der USA
Quelle: OECD, Main Economic Indicators

Alle Preisindices wurden auf Basis 1980 = 100 mit dem multiplikativen
X 11-Saisonbereinigungsverfahren bereinigt. Es standen Monatswerte von
Januar 1960 bis November 1988 zur Verfiigung. Die Inflationsraten fur die
Berechnung der ex post-Realzinssitze konnten damit bis einschlieBlich Sep-
tember 1988 berechnet werden.
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Tabelle la: Tests auf Stationaritit der Nominalzinsen
(Test auf eine einfache Wurzel)
T,(AR) T, (MA) T, (AR) 1. (MA)
1974 - 1979
n=170
SER -1.96 -2.06 -0.31 -0.37
GER -1.68 -2.01 -0.18 ~-0.14
UER -1.01 -0.51 -1.14 -0.48
SSR =-1.77 -2.42 -0.03 -0.30
GSR -1.30 -1.95 0.25 0.01
USR 0.69 0.93 -0.06 -0.24
1980 - 1988
n = 107
SER -1.80 -1.82 -2.24 -2.17
GER -1.20 -1.36 -1.88 -1.69
UER =-2.31 -2.80(*) =-3.81%* —4.46%%
SSR -1.83 -1.70 -2.37 -2.15
GSR =1.27 -1.56 -2.12 -2.51
USR -2.35 =3.02% -3.89%* -4 .86%%
1974 - 1988
n= 177
SER -2.53 -2.68(*%) =-2.47 -2.60
GER =-1.97 -2.30 -1.88 -2.17
UER -2.67(%) -3.22% -2.67 -3.22(*)
SSR -2.25 =-2.12 -2.29 -2.16
GSR -1.86 -2.56 -1.80 -2.40
USR -2.52 -3.25% -2.51 -3.24(*)

T(*)', '%' or '**' zeigt, da8 die Nullhypothese einer
Einheitswurzel auf dem 10, 5 bzw. 1 Prozent Signifi-
kanzniveau verworfen werden kann.
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Tabelle 1b:

Tests auf Stationaritédt der Nominalzinsen

(Test auf eine zweifache Wurzel)

r“(AR) T“(MA) 7, (AR) T, (MA)
1974 - 1979
n = 69
SER -4.92%% =3 84%% -5.68%% =3 _04%
GER =4.40%% =6, 50%% =6.01%% -8_04**
UER -4 .56%% =-2.50 -4.87*%% -=2.,39
SSR -4 .04%% =2 ,97% -4.61%% -=3,26(%)
GSR -2.96%* =-3.01%* -4.26%% ~3_85%*
USR -4.81%** -2.39 -5.92%% -2_.25
1980 - 1988
n = 107
SER -7.03%% -3 57%% -6.95%% -3 _51%
GER -6.37*% -1.86 -6.35%* -1.86
UER ~7.95%% ~4 98%*% =T7.92%% =4 _,96%%
SSR -5.88%% -1,27 -5.81%*% =1.20
GSR -6.69%% —-6,08%* -6.93%% —§,05%%
USR -8,39%% =7 _ 80%%* -8.36%% =7 75%%
1974 - 1988
n =176
SER -B.46%*% -4 _,60%** -8.54%% —4_T70%*
GER =7.71%% =7 _ 94*% =7.74%% =7 59%%
UER -9.62%% -5 ,95%% -9.60%* -5_,93%%
SSR =7.12%% =1_.31 =-7.12%* =]_.31
GSR -T7.27%% =5_69%% -7.30%% -5 71%*
USR =10.39%% =8_.46%% =10.36%% =8, 44%%
'(*x)', '*' or '*x!' zeigt, daB die Nullhypothese einer

Einheitswurzel auf dem 10, 5 bzw. 1 Prozent Signifi-
kanzniveau verworfen werden kann.
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Tabelle 2a: Tests auf Stationaritit der Preisindigzes
(Test auf eine einfache Wurzel)

ru(AR) ru(Hn) 7, (AR) 7, (MA)
1974 - 1979
n =72
SCPS -2.81(*) -3.10% -3.09 -3.08
GCPS -1.81 -2.55 -2.07 -2.33
uces 1.53 2.37 0.45 1.79
1980 - 1988
n = 107
SCPS -3.38% -4 .66%% -1.15 -1.08
GCPS =5.17%% -8, 24*% -2.24 -2.60
UCPS =-3.49% —8.32%% =4.40%% -7 ,52%%
1974 - 1988
n = 179
scps -2.22 -2.75(%) -0.86 -0.45
GCPS -4 .14%*% =7 27%% 0.87 1.68
ucPs -3.07% —-7.81%% -0.13 -0.77

(%), '*' or '#*%' zeigt, daB die Nullhypothese einer
Einheitswurzel auf dem 10, 5 bzw. 1 Prozent Signifi-
kanzniveau verworfen werden kann.
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Tabelle 2b: Tests auf Stationaritit der Preisindizes
(Test auf eine zweifache Wurzel)

r“(AR) 1p(MA) TT(AR) rr(MA)
1974 - 1979
n= 172
SCPS -3.58*% -0.36 -3.75% -0.17
GCPS -4.15%% -0.28 -4.41** -0.06
UCPS -3.09% -0.69 =3.49%* -1.02
1980 - 1988
n = 107
SCPS -5.51%% -1.92 -6.54*%% -2.76
GCPS -4.06%** =-0.69 =-5.79%* -1,27
UCPS -4.00%*% -2,13 -4.49%% -2,27
1974 - 1988
n = 179
SCPS -6.37%*%x -0.,50 -6.61*% -0.55
GCPS -5.17*%* -0.57 -6.55*% -0.94
UCPS -4.48%*% =-2,09 -5.09%*% -2.38

1(*x)*, '"%' or '#%x!' zeigt, daB die Nullhypothese einer
Einheitswurzel auf dem 10, 5 bzw. 1 Prozent Signifi-
kanzniveau verworfen werden kann.
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Tabelle 2c: Tests auf Stationaritit der Preisindizes
(Test auf eine dreifache Wurzel)

T, (AR) 7, (MA) T,(AR)  7,(MA)
1974 - 1979
n =72
SCPS -9.66%% -8.60%%  -9.60%* -9.21%#
GCPS ~12.04%% -5,11%% -11.98%% -6.01%+*
UCPS ~9.75%% -5,58%%  -9.83k% -5.36%*
1980 - 1988
n = 107
SCPS -12.26%% -4,21%% -12.21%% -3.90%
GCPS ~11.44%% -5.68%% -11.38%% -5.72%+
UCPS -9.01%% -2.57 -9.00%* -3.11
1974 - 1988
n =179
ScPs -15.43%% -8.85%* -15.40%% -8.81%*
GCPS ~15.84%% =7,724% ~15,80%% ~7.41%%
UCPS —12.7B%% =5,26%% -12.74%% -5.24%%

T(*x)', '*' or '#**' zeigt, daB die Nullhypothese einer
Einheitswurzel auf dem 10, 5 bzw. 1 Prozent Signifi-
kanzniveau verworfen werden kann.
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Tabelle 3: Tests auf Btationaritit der Realzinssiitze
r“(AR) ru(ug) TT(AR) T, (MA)
1974 - 1979
n = 68
SERR -3.05%* -2.58(*) =2.17 -1.89
GERR -2.60(*) -1.24 -2.39 -0.86
UERR -3.02%¢ -0.12 -3.45(%*) -0.03
SSRR -2.16 -0.73 -2.11 -0.69
GSRR -3.02% -1.63 -2.75 -1.10
USRR -2.17 -0.69 -2.27 -0.94
1980 - 1988
n = 105
SERR -4.,29%% -2 _80(*) —4.34%* -2.81
GERR =3.22% -0.99 -3.43(*) -1.04
UERR -2.56 =-1.47 -3.11 -1.47
SSRR -3.59**% =0.84 -3.68%* -0.75
GSRR -3.22% -1.09 -3.62% -1.17
USRR -2.82(*) -1.40 =-2.97 -1.19
1974 - 1988
n = 173
SERR -4 ,72%% =3,77%% =5.07%% =3,89%
GERR -2.64(%) =-1.23 -3.27(*) -1.60
UERR -1.94 -1.36 -2.00 -1.45
SSRR =-3.67%* -1.57 -4.,12*%% -1.45
GSRR -2.80(*) -1.38 -3.45(*) -1.86
USRR -1.90 =-0.77 -1.97 -0.68
T(*)', '*' or '**' zeigt, daB die Nullhypothese einer

Einheitswurzel auf dem 10, 5 bzw.
kanzniveau verworfen werden kann.

1 Prozent Signifi-
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Tabelle 4a:

Tests auf Kointegration
1/1974 - 12/1979, 72 Beobachtungen

Y X 8, D.W. ADF 8,
SER SCPS 0.620 0.243 -2.369 0.695%
(6-14) (2.32)
SCPS SER 0.564 0.523%% -2_,235 0.819%%
(6.14) (4.05)
GER GCPS 0.935 0.296 -2.508 0.652
(6.51) (0.87)
GCPS GER 0.404 0.568%% =-2,694 0.481%*
(6.51) (3.24)
UER UCPS 0.740(%*) 0.453% -2.685 0.892%*=*
(13.22) (6.23)
UCPS UER 0.965(*%) 0.539%% -=2.,963(*%) O0.965%%
(13.22) (6.83)
SSR SCPS 0.342 0.212 -1.916 0.475
(5.51) (2.39)
SCPS SSR 0.884 0.510% -2.123 1.163%*
(5.51) (2.83)
GSR GCPS 0.951 0.281 -2.963(*) -0.124
(6.27) (0.05)
GCPS GSR 0.378 0.562%% -2,757 0.478%%
(6.27) (3.16)
USR UCPS 0.522(*) 0.498%* -1.912 0.836*
(14.01) (2.53)
UCPS USR 1.412(*) 0.595%**% -2.814 1.502%%
(14.01) (8.22)
'(*)', '*' or '#*' zeigt, daB die Nullhypothese einer

Nicht-Kointegration auf dem 10, 5 bzw. 1 Prozent Sig-
nifikanzniveau verworfen werden kann.

34 Kredit und Kapital 4/1990



490 Gebhard Kirchgassner und Jurgen Wolters
Tabelle 4b: Tests auf Kointegration
1/1980 - 9/1988, 105 Beobachtungen
Y X Bl D.W. . ADF Bz
SER SCPS 0.301 0.243 -2.681 0.333
(4.78) (0.87)
SCPS SER 0.603 0.471%* -3.373% 0.634%
(4.78) (2.48)
GER GCPS 0.780 0.337(*) =-2.439 1.094%*
(11.96) (6.31)
GCPS GER 0.745 0.498%* -3.389%* 0.684*%*
(11.96) (5.06)
UER ' UCPS 0.661 0.222 -1.598 1.060%*
(8.16) (3.95)
UCPS UER 0.594 0.325(*%) -2.946(*) 0.387%
(8.16) (2.07)
SSR SCPS 0.282 0.219 -2.455 0.380
(4.67) (1.15)
SCPS 'SSR 0.619 0.458% -3.235% 0.676%
(4.67) (2.51)
GSR GCPS 0.825 0.341(*) -2.595 1.005%*
(12.12) (3.11)
GCPS GSR 0.712 0.502* =3.513%* 0.670%%
(12.12) (5.63)
USR UcCPSs 0.518 0.227 -1.457 0.768%%
(7.72) (3.29)
UCPS USR 0.708 0.327(%) -2.988(%) 0.431(%)
(7.72) (1.78)
Y(*)', '*' or '#*' zeigt, daB die Nullhypothese einer
Nicht-Kointegration auf dem 10, 5 bzw. 1 Prozent Sig-
nifikanzniveau verworfen werden kann.
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Tabelle 4c: Tests auf Kointegration
1/1974 - 9/1988, 177 Becbachtungen
Y X Bl D.W. ADF 52
SER SCPS 0.452 0.207 —-3.223% 0.588%*
(7.43) (2.20)
SCPS SER 0.531 0.472* =3.867*%* 0.668**
(7.43) (4.11)
GER GCPS 0.622 0.148 -2.211 0.917*%
(9.24) (2.92)
GCPS GER 0.527 0.301 -2.757 0.424*
(9.24) (2.13)
UER UCPS 0.391 0.104 -1.790 0.884%%
(6.29) (2.79)
UCPS UER 0.471 0.162 -2.062 0.108
(6.29) (0.38)
SSR  SCPS 0.306 0.163 -2.627 0.478(*)
(6.19) (1.87)
SCPS SSR 0.587 0.442% -3.582%* 0.649*
(6.19) (2.65)
GSR GCPS 0.675 0.150 -2.443 1.005%=%
(9.39) (3.11)
GCPS GSR 0.509 0.306 -2.846(*) 0.420%*
(9.39) (2.29)
USR UCPS 0.262 0.095 -1.607 0.652%*
(5.09) (2.20)
UCPS USR 0.491 0.156 -2.014 0.014
(5.09) (0.04)
(%), '"#' or '*%' zeigt, daB die Nullhypothese einer

Nicht-Kointegration auf dem 10, 5 bzw.

nifikanzniveau verworfen werden kann.

1 Prozent Sig-

34*
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Tabelle 5: Zerlegung der Varianz der Nominalgzinsen
s * * *
var(i) var(r’) var (p) cov(r ,p) cor(r ,p)

74 - 79

n =72
SER 11.029 8.615 10.036 -3.758 -0.410
GER 5.153 3.217 2.226 -0.143 -0.054
UER 7.460 2.794 9.735 -2.499 -0.486
SSR 3.883 7.055 10.036 -6.512 -0.784
GSR 5.607 3.597 2.225 -0.107 -0.038
USR 3.600 3.171 9.735 -4.588 -0.838

80 - 88

n = 105
SER 3.615 6.502 7.245 =5.018 -0.738
GER 6.913 3.214 6.607 -1.440 -0.316
UER 13.920 9.890 12.511 -4.201 -0.381
SSR 3.305 6.460 7.245 -5.151 -0.760
GSR 7.654 3.357 6.607 -1.144 -0.245
USR 9.149 8.702 12.511 -5.975 -0.578

74 - 88

n = 177
SER 7.092 7.892 8.332 -4.540 -0.563
GER 6.483 5.142 5.490 -2.063 =-0.391
UER 12.334 15.578 14.871 -9.006 -0.595
SSR 4.346 7.577 8.332 -5.749 ~0.728
GSR 7.097 5.364 5.490 -1.868 -0.346
USR 7.987 15.021 14.871 -10.906 -0.734
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Zusammenfassung

Sind die Realzinsen stationir?
Theoretische Uberlegungen und empirische Ergebnisse

Im Rahmen dieser Arbeit wurden zum einen Nominalzinssitze und Inflationsraten
und zum anderen ex post-Realzinssitze auf Stationaritit untersucht. Dabei wurden
inldndische und Euromarkt 3-Monats-Zinssdtze fur die Vereinigten Staaten, die
Schweiz und die Bundesrepublik Deutschland fiir die Periode flexibler Wechselkurse
ab 1974 untersucht. Fur alle drei GréBen ergab sich dabei Nicht-Stationaritat. Auch
konnte nur wenig Evidenz fiir Kointegration von Nominalzinsen und Inflationsraten
gefunden werden. Dies alles 148t sich kaum mit der Gultigkeit der Fisher-Hypothese
vereinbaren. Allerdings ist zu berticksichtigen, daB die im theoretischen Modell ver-
wendeten Inflationserwartungen durch die tatsachliche Inflationsentwicklung még-
licherweise nur sehr unvollkommen, d.h. mit relativ groBem (Prognose-)Fehler, abge-
bildet werden und daB diese Fehler auch die Varianz der Realzinssitze ,aufblihen’.
,Bessere' Ergebnisse sind nur dann zu erwarten, wenn man die Inflationserwartungen
,besser* erfassen kann.

Summary

Is Real Interest Stationary?
Hypothetical Ideas and Empirical Results

This contribution analyses nominal rates of interest and rates of inflation on the one
hand and ex-post real rates of interest on the other with a view to establishing
whether they are stationary in nature. To this end, three-months domestic and
Euromarket rates of interests have been analysed for the United States of America,
Switzerland and the Federal Republic of Germany on the basis of the flexible
exchange rate data governing the period from 1974. It has turned out that all three
quantities were non-stationary in character. Moreover, there was little evidence
suggesting co-integration of nominal rates of interest and rates of inflation. All this is
hardly compatible with the validity of the Fisher hypothesis. But it must be borne in
mind that the assumptions made for inflationary expectations in the theoretical
model have turned out to be highly unsatisfactory compared with actual inflationary
developments, i.e. been subject to relatively big (prognosticating) mistakes, and that
such mistakes tend to “inflate” also the variability of real rates of interest. “Better”
results may only be expected from an “improved” coverage of inflationary expecta-
tions.
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Résumé

Les taux d’intérét réels sont-ils stationnaires?
Réflexions théoriques et résultats empiriques

Dans ce travail, il est examiné si, d'une part les taux d’intérét nominaux et les taux
d’'inflation et, d’autre part, les taux d’intérét réels ex-post, sont stationnaires. Les
auteurs analysent les taux d’'intérét de trois mois nationaux et de l'euro-marché pour
les Etats-Unis, la Suisse et la République fédérale d’Allemagne pour la période des
cours de change flottants, & partir de 1974. Les trois valeurs s'y sont révélées non-sta-
tionnaires. On n'a pas non plus pu trouver beaucoup de preuves pour la cointégration
des taux d’'intérét nominaux et des taux d’inflation. Tout ceci est & peine compatible
avec la validité de I'hypothese de Fisher. Il faut cependant considérer que les attentes
d’inflation utilisées dans le modele théorique ne peuvent probablement étre reprodui-
tes par I’évolution réelle de 'inflation que de fagon trés imparfaite, c’est-a-dire avec
de grosses erreurs de prognostics, et que ces erreurs «gonflent» aussi la variance des
taux d’intérét réels. On ne peut s’attendre a de «meilleurs» résultats que si 1’'on peut
mieux saisir les attentes d’inflation.
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