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WIFO-Prognosen 
Analyse der Treffsicherheit und Verbesserungsvorschläge an Hand von 
Zeitreihenmodellen 

Seit den frühen sechziger Jahren erstellt das Institut 

regelmäßig Prognosen für wicht ige makroökonomi­

sche Größen. Es scheint zweckmäßig, diese Vorher­

sagen in größeren Zei tabständen gründl ich zu analy­

sieren. Im ersten Teil dieser Arbei t wi rd untersucht, 

ob es Quali tätsunterschiede zwischen den Progno­

sen in den sechziger und in den siebziger Jahren 

gibt Um die Beurtei lung auf eine objektive Basis zu 

stel len, werden für beide Zeiträume Prognosegenau­

igkeitsmaße berechnet. Dabei stellt sich heraus, daß 

der Unsicherheitsspielraum der Prognosen in den 

siebziger Jahren stark zugenommen hat Dies ist je­

doch kein Indiz für ein Versagen der Prognost iker, 

sondern ausschließlich eine Folge zunehmender kr i­

senhafter Entwicklungen seit Mit te der siebziger 

Jahre 

Im zwei ten Abschni t t — dem Hauptteil der Arbei t — 

wird untersucht , ob die Qualität der Inst i tu tsprogno­

sen durch verstärkte Verwendung von in der letzten 

Zeit entwickel ten Prognosetechniken verbessert wer­

den kann. Die Betrachtung beschränkt sich allerdings 

auf Methoden der Zeitreihenanalyse. Die Untersu­

chungsergebnisse scheinen dafür zu sprechen, daß 

die zusätzl iche Verwendung von Zei t re ihenmethoden 

bei best immten Größen zu etwas besseren Vorhersa­

gen führt Die mögl ichen Verbesserungen halten sich 

freil ich in Grenzen 

Treffsicherheit und Qualität der 
Institutsprognosen 

Dieser Abschni t t ist als kurze Anschlußstudie an eine 

frühere Untersuchung über die Qualität der Insti tuts­

prognosen konzipiert 1 ) 

Beschreibung der Prognosegenauigkeitsmaße2) 

Die Beschre ibung der verwendeten Maßzahlen für die 

Prognosegenauigkei t ist eher kurz gefaßt, weil diese 

Kennzahlen berei ts in der erwähnten Studie detailliert 

erörtert wurden 

Die zentrale Kennzahl für die Beurtei lung der Qualität 

von Prognosen ist der mitt lere quadrat ische Progno-

5) G. Thury. Treffsicherheit und Qualität der Institutsprognosen, 
Beilage 88 zu den Monatsberichten, Oktober 1970. 
2) Dieser Abschnit t basiert im wesentlichen auf dem Buch von 
H Theit: Applied Economic Forecasting Amsterdam 1966 

sefehler. Alle anderen hier verwendeten Maße werden 

durch Umformung oder Zer legung aus dieser Kenn­

zahl abgeleitet. Der mitt lere quadrat ische Prognose­

fehler (mean Square error) ist folgendermaßen defi­

niert: 

n ,=i 

In dieser Formel bezeichnet n die Anzahl der Beob­

achtungen, Pi und R, symbolisieren prognost iz ierte 

und realisierte Veränderungen der jeweils analysier­

ten Variablen Dieser Index der Prognosegenauigkei t 

ist Null, wenn alle Prognosen exakt eintreffen, und 

steigt mit zunehmenden Vorhersagefehlern unbe­

grenzt. Formal basiert diese Maßzahl auf einer qua­

drat ischen Verlustfunkt ion Positive und negative Pro­

gnosefehler bekommen in ihr das gleiche Gewicht 

Diese Annahme ist restriktiv, weil viele Situationen 

denkbar sind, in denen es vorteilhaft wäre, posit iven 

und negativen Prognosefehlern eine unterschiedl iche 

Bedeutung beizumessen Dies würde die Annahme 

einer asymmetr ischen Nutzenfunkt ion nahelegen 

Theoret ische (Wahl einer adäquaten asymmetr ischen 

Verlustfunkt ion) und praktische (Gewichtung der po­

sitiven und negativen Prognosefehler) Probleme, 

aber auch die geringe Zahl der zur Verfügung s tehen­

den Beobachtungen waren die Ursache, daß mit einer 

so simplen Verlust funkt ion gearbeitet wurde 3 ) Im­

merhin scheint es aber nicht unvernünft ig zu sein, die 

Schwere eines Prognosefehlers durch sein Quadrat 

zu messen Häufig verwendet man die Quadratwurzel 

dieser Kennzahl — in der angloamerikanischen Lite­

ratur als root mean Square error (RMSE) bezeichnet 

— , um mit einer Maßzahl zu arbeiten, die die gleiche 

Dimension wie die prognost iz ier ten und realisierten 

Werte hat. Diese Größe kann herangezogen werden, 

wenn Konfidenzintervalle für die erstel l ten Prognosen 

approximativ abgeschätzt werden. 

Der mitt lere quadrat ische Prognosefehler hat jedoch 

eine gravierende Schwäche Durch einen Vergleich 

der Prognosefehler verschiedener Variabler kann man 

keine Rückschlüsse darauf z iehen, wie gut sich eine 

best immte Prognosemethode bei der Erstel lung von 

3) K. Aiginger (Empirical Evidence on the Rational Expectations 
Hypotheses Using Reported Expectations, Paper presented to 
the World Congress of Econometric Society 1980, Aix-en-Pro-
vence, S 35-39) diskutiert die Berechnung optimaler Voraussa­
gen mit Hilfe asymmetrischer Verlustfunktionen 
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Vorhersagen für diese Variablen bewährt hat In die 

Berechnung des mitt leren quadrat ischen Prognose­

fehlers geht nämlich keinerlei Information darüber ein, 

wie schwierig es ist, eine best immte Variable zu pro­

gnostizieren. Variable, die von Jahr zu Jahr nur wenig 

schwanken, lassen sich selbstverständl ich viel leich­

ter prognostizieren als solche, die sich jährl ich stark 

ändern Für derartige vergleichende Betrachtungen 

muß man den mitt leren quadrat ischen Prognosefehler 

zuerst standardisieren Die so gewonnenen Maßzah­

len werden in Anlehnung an Theil als Ungleichheits­

koeffizienten bezeichnet 

Eine erste Möglichkeit besteht darin, die zu testende 

Prognosemethode mit der einfachen "No-change"-

Extrapolation zu vergleichen Diesem Vergleich ent­

spricht der folgende Ungleichheitskoeff izient: 

u 2= 
2Rf 

Nur im Falle völl ig exakter Vorhersagen wird dieser 

Ungleichheitskoeff izient gleich Null Solange er klei­

ner als Eins bleibt, liefert die getestete Methode bes­

sere Prognosen als die einfache "No-change"-Ext ra-

polation Ein best immtes Prognoseverfahren könnte 

auch ein schlechteres Ergebnis bringen als die "No-

change"-Extrapolat ion In d iesem Fall wird der Un­

gleichheitskoeff izient größer als Eins Eine weitere 

Möglichkeit der Standardisierung des mitt leren qua­

drat ischen Prognosefehlers besteht darin, die Ergeb­

nisse einer "Average-change"-Extrapolat ion als Ver­

gleichsmaßstab zugrundezulegen Der zugehör ige 

Ungleichheitskoeff izient hat dann fo lgendes Ausse­

hen: 

In der zit ierten f rüheren Arbeit wurde — die Größen­

ordnung dieser drei Ungleichheitskoeff izienten be­

treffend — unterstellt, daß in der Rege! gil t : Ukleiner 

W kleiner V. Im Lichte der Entwicklung in den siebzi­

ger Jahren läßt sich diese Annahme nicht mehr unein­

geschränkt aufrecht erhalten In Zeiten, als Jahr für 

Jahr positive Änderungsraten beobachtet wurden, 

war die "No-change"-Extrapolat ion kein sehr attrakti­

ves Prognoseverfahren Werden jedoch sowohl posi­

tive als auch negative Änderungsraten beobachtet , 

so kann dieses Verfahren als durchaus ernst zu 

nehmende Alternative angesehen werden 

Weiteren Aufschluß über die Brauchbarkeit einer Pro­

gnosemethode liefert eine Analyse der Komponen­

ten, aus denen sich der mitt lere quadrat ische Progno­

sefehler zusammensetzt Theil schlägt hier zwei ver­

schiedene Zer legungen des mitt leren quadrat ischen 

Prognosefehlers in sogenannte Ungleichheitsantei le 

vor Die erste Ar t der Aufspal tung liefert fo lgenden 

Satz von Ausdrücken : 

-2{Pi~Rl)
s=(P-R) 2+(sP-sR)

2 + 2{1-r)sPsR 

n 

In dieser Zer legung sind 

1 
P=-2Ph 

n 

die Mit telwerte, 

sl = -2{P--P)\ 
n 

R^-2'R, 
n 

s% = -2(R-R) 2  

n 

2{R-R,) 2' 

In dieser Formel steht Ä f ü r den Mittelwert der im Un­

tersuchungszei t raum tatsächlich beobachteten 

Werte. Für die Größenordnung dieser Maßzahl gilt 

das oben Gesagte. Diese Kennzahl ist ein sehr s t ren­

ges Prüfmaß für die Prognosegüte Sie hat allerdings 

den Nachteil, daß die "Average-change"-Extrapola-

tion in der hier verwendeten st rengen Form in der 

Praxis nicht anwendbar ist, weil der Mit telwert Ä a u c h 

erst im nachhinein bekannt ist In der Praxis freil ich 

behilft man sich manchmal, indem man einen Mit tel­

wert aus f rüheren Perioden oder aus einigen Werten 

des Beobachtungszei t raums verwendet Dies geht al­

lerdings zu Lasten der Strenge des Kriteriums. 

Ein in der Praxis uneingeschränkt anwendbares Pro­

gnoseverfahren besteht darin, die letzte beobachtete 

Realisation als Prognose der künft igen Entwicklung 

anzusehen ("Last-change"-Extrapo!at ion) Daraus re­

sultiert fo lgender Ungleichheitskoeff izient: 

die Varianzen und 

-2(P~P)[Rj-R) 
n 

r= •— 

der Korrelationskoeff izient 

Der erste Ausdruck auf der rechten Seite wi rd Null, 

wenn sich die Mit telwerte der prognost iz ierten und 

realisierten Veränderungen decken. Fehler dieser Art 

werden daher als Fehler in der zentralen Tendenz be­

zeichnet. Ähnl ich verhält es sich mit dem zweiten 

Ausdruck auf der rechten Seite, nur daß hier die 

Standardabweichungen gegenübergestel l t werden 

Fehler dieser Art haben ihre Ursache in ungleicher 

Variation. Der dritte Ausdruck wird Null, wenn der 

Korrelat ionskoeff izient zwischen Prognosen und 

Realisationen gleich Eins ist Fehler dieser Ar t haben 

also ihre Ursache in unvollständiger Kovariation 

Theil schlägt noch vor, diese Fehlerkomponenten mit 

dem mitt leren quadrat ischen Prognosefehler zu nor-
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mieren, und gelangt auf diese Weise zu seinen Un­
gleichheitsantei len: 

^-2'{Pi — Rl)
2  

-2{p-R,.r 
n 

-2(PI-R,) 2  

n 

Im fo lgenden bezeichnen wir U M als Biasanteil, U s als 
Varianzanteil und U° als Kovarianzanteil Definit ions­
gemäß gilt : 

U M + U s + U c = 1. 

Nimmt der Biasanteil U M größere Werte an, so deutet 
dies auf schwerwiegende Fehler in den Prognosen 
hin Es besteht jedoch gewisse Hoffung, daß es dem 
Prognost iker mit zunehmender Erfahrung gelingt, 
diese Fehlerkomponente zu reduzieren Ähnl ich ver­
hält es sich mit dem Varianzanteil, nur daß hier die 
Auss ichten auf eine Verbesserung weniger gut sind 
Ganz hoffnungslos ist die Situation im Falle des Kova-
rianzanteils. Um hier eine Verbesserung zu erreichen, 
wäre es notwendig, daß der Prognost iker lernt, so zu 
prognost iz ieren, daß Prognosen und Realisationen 
auf einer geraden Linie liegen Dies ist nämlich die 
Voraussetzung für einen kleinen Kovarianzanteil am 
mitt leren quadrat ischen Prognosefehler Die Chance, 
daß ein Prognost iker eine derart ige Fähigkeit erlernen 
könnte, ist gering Vielleicht würden bessere theoret i ­
sche Einsichten weiterhelfen. 

Die obige Zer legung des mitt leren quadrat ischen Pro­
gnosefehlers ist in P,und ^ s y m m e t r i s c h ; mit anderen 
Wor ten : Man kann in den obigen Formeln Pt und R, 
ver tauschen, und die Ergebnisse bleiben die glei­
chen 4 ) Diese Eigenschaft br ingt Vor- und Nachteile 
mit sich Oft wird nämlich unterstel l t , daß sich eine 
realisierte Änderung aus zwei Teilen, einer systemati­
schen und einer nichtsystematischen Komponente, 
zusammensetzt , und daß die Prognoseanstrengun­
gen darauf gerichtet s ind, die systematische Kompo­
nente richtig vorherzusagen Die nichtsystematische 
Komponente der Realisation ist im Durchschni t t Null 
und zeigt keinen Zusammenhang mit den Prognosen 
Eine Regression der realisierten Änderungen [R^ auf 
die prognost iz ier ten Änderungen [P) hätte dann im 
Idealfall fo lgendes Aussehen: 

R,= P, + Residuum, 

*) Der Biasanteil U M sagt nichts über die Richtung des Bias aus, 
und der Varianzanteil U s\äÜt nicht erkennen, ob die Varianz der 
Prognosen oder jene der Realisationen größer ist. Dies wird 
erst durch die weiter unten behandelten Regressionsparameter 
3 und b geklärt. 

d . h . der Koeffizient von Pt wäre Eins und die Kon­
stante Null Unter Berücksicht igung dieser Überle­
gungen läßt s ich der mitt lere quadrat ische Prognose­
fehler noch auf eine zweite Ar t zer legen: 

-2{P;~ Rf = (p-R)2+(.Sp-rsR)
2+ {1-r 2)sR

s  

n 

Der erste Ausdruck entspr icht dem der ersten Zerle­
gung, die beiden restl ichen Ausdrücke auf der rech­
ten Seite sind jedoch verschieden Weiters ist diese 
Zerlegung nicht symmetr isch in Pt und /?, 
Der Ausdruck [sP — rsR)

2 zeigt, ob der Anst ieg der 
oben erwähnten Regressionsgeraden von Eins ab­
weicht Sein numerischer Wert hängt vom Regres­
sionskoeff izienten ab, der folgendermaßen definiert 
ist: 

2{P;~P){R,-R) rsR 

2{Pi~Pf sP 

Wird dieser Koeffizient gleich Eins, dann wird der 
zweite Ausdruck auf der rechten Seite der obigen 
Zer legung gleich Null. 

Der Ausdruck (1 — r 2) sR

2 ist ein Maß für die Varianz 
der nichtsystematischen Komponente der realisierten 
Änderung Da annahmegemäß kein Zusammenhang 
zwischen dieser n ichtsystemat ischen Komponente 
und den prognost iz ierten Änderungen besteht, kann 
die Größe dieses Ausdrucks vom Prognost iker nicht 
beeinflußt werden Standardisiert man diese drei Aus ­
drücke wieder mit dem mitt leren quadrat ischen Pro­
gnosefehler, so erhält man einen neuen Satz von Un­
gleichheitsantei len: 

u R [sP-rsRf 

-HP-R,) 2  

n 

L,D_ 0~r 2)s» 2  

-2{Pi-~R{f 
n 

Der Biasanteil U M ist identisch mit dem aus der ersten 

Zer legung, t / ' w i r d als Regressionsantei l bezeichnet, 

weil er die Abweichung der Regressionsgeraden von 

Eins anzeigt U° heißt Störantei l , weil s ich darin die 

Varianz der Störvariablen widerspiegelt Definit ions­

gemäß gilt : 
u M + u R + u° = -\ 

Auch hier hat der Prognost iker günst igstenfal ls nur 
die Mögl ichkeit , die ersten beiden Antei le, nämlich 
U M und U R, zu verr ingern, während sich der Störantei l 
seiner Kontrolle völlig entzieht 
Die Bedeutung der soeben behandelten Zer legung 
des mitt leren quadrat ischen Prognosefehlers tritt 
noch klarer hervor, wenn man eine optimale lineare 
Korrektur der prognost iz ier ten Änderungen anstrebt 
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Hier geht es um die Frage, ob eine lineare Korrektur 

der Form a + bP, die Prognosegüte verbessern kann 

Für diesen Zweck wird jede prognost iz ierte Ände­

rung p, mit einem best immten Koeffizienten b multipl i­

ziert und zum Ergebnis eine Konstante a hinzugefügt 

Eine derartige Korrektur ist allerdings nur dann sinn­

voll, wenn man annehmen kann, daß ein Prognost iker 

auch in Zukunft die gleichen systematischen Fehler 

machen wird Im Idealfall wird nach einer derart igen 

Korrektur der Bias- und Regressionsantei l am Pro­

gnosefehler verschwinden Der Störantei l bleibt von 

dieser Korrektur völl ig unberührt, weil das Quadrat 

des Korrelationskoeff izienten gegenüber einer line­

aren Transformation invariant ist Eine lineare Korrek­

tur reduziert somit den mitt leren quadrat ischen Pro­

gnosefehler auf seinen Störantei l . 

Die besprochenen Theü'schen Prognosegenauig­

keitsmaße liefern zwar eine Reihe wertvol ler Beurtei­

lungskriterien für Prognosen, doch werden andere 

wicht ige Aspekte dabei vernachlässigt Die Rechtfer­

t igung von Konjunkturprognosen besteht nämlich in 

hohem Maße darin, daß sie der Wirkl ichkeit näher 

kommen als die ursprüngl ichen Erwartungen der Un­

ternehmer und insbesondere der Wirtschaftspol i t iker, 

die Prognosen als Entscheidungsgrundiage verwen­

den Leider liegen bisher keine meßbaren Anhalts­

punkte über derart ige Erwartungen vor, sodaß sich 

diese Frage einer Beantwor tung entz ieht 5 ) . Ein weite­

rer unberücksicht iger Gesichtspunkt sind Wende­

punktfehler Wendepunkt fehler können zum einen an 

Hand der Veränderungsraten (Wachstumsraten), zum 

anderen an Hand der ersten Differenzen der Wachs­

tumsraten (Veränderungsraten-Wendepunkte) fest­

gestellt werden Im ersten Fall t reten Wendepunkt feh-

ier nur auf, wenn die Vorzeichen von Wachstumsra­

tenprognose und -realisation verschieden s ind; Rich­

tungsfehler der Prognose, die daraus result ieren, daß 

z B. eine Beschleunigung des Wachstums vorherge­

sagt wi rd, tatsächlich aber eine Abschwächung ein­

tritt, werden nicht registr iert Im zweiten Fall werden 

solche Fehler, die für die Prognosebenützer von er­

hebl icher Bedeutung sind, aufgezeigt 6 ) 

Qualitätsvergleich zwischen Institutsprognosen aus 
den sechziger und den siebziger Jahren 

Zur Methodik der WiFO-Prognosen 

Die Prognose des Österreichischen Insti tutes für 

Wir tschaf ts forschung wird in einem vielschichtigen 

Prozeß erstel l t ; er ist wei tgehend best immt von der 

Entwicklung des Insti tutes in der Nachkriegszeit und 

5 ) Siehe dazu H. Kramer; Wirtschaftsprognosen: eine kritische 
Überprüfung aus der Sicht eines Erstellers, Wirtschaftspoliti­
sche Blätter, 5/1980. 
s ) Zur Interpretation von Wendepunktfehlern siehe Thury 
(1970) 

von der Inst i tutsstruktur. Das Institut macht seit 1963 

regelmäßig Prognosen Seither haben sich wohl man­

che methodischen Instrumente gewandelt , insbeson­

dere sind neue h inzugekommen, doch der insti tut io­

nalisierte Ablauf, der sich bald herausbi ldete, ist im 

wesent l ichen gleich gebl ieben Nach einer gemeinsa­

men Lagebesprechung erstel len die einzelnen Refe­

rate Prognosen für die ihnen zustehenden Aggregate 

(Konsum, Investi t ionen, Außenhandel, Reiseverkehr, 

Löhne, Preise, Arbei tsmarkt u a ) Voraussetzung für 

die Referatsprognosen sind Vertrautheit mit der ein­

schlägigen Theorie, genaue Datenkenntnis, gründl i ­

ches Wissen um die Entwicklung der Konjunktur in 

der Vergangenheit und die institutionellen Gegeben­

heiten, Informationen über die vermutl iche Entwick­

lung der "exogenen" Einflüsse, wie Verhalten der 

Wirtschaftspol i t ik und Wirtschaftsabläufe im Ausland 

Es ist den Referaten überlassen, welcher Methoden 

sie sich bedienen; grundsätzl ich herrscht Methoden­

freiheit und Methodenplural ismus Die Verfahren rei­

chen von einfachen, freil ich durch Expertenwissen 

modif izierten Extrapolationen auf Grund von Einzelda­

ten und Verhältniszahlen bis zu ökonometr ischen 

Gleichungen (Regressionen) Ergebnisse von Unter­

nehmer- und Konsumentenbefragungen ( investi t ions-

und Konjunktur test des WIFO, vorläufige Umsatzmel­

dungen des Insti tutes für Handelsforschung, Konsu­

mentenbefragung des IFES) werden berücksicht igt 

In dieser Phase des Prognoseprozesses gibt es 

keine formelle Koordination der Einzelprognosen, in­

formelle Kontakte zwischen den Referaten f inden 

statt Die Referatsprognosen werden, schrif t l ich kom­

mentiert und begründet, dem Konjunkurreferat über­

geben, das die Prognosen einzelner Größen zu einer 

konsistenten Gesamtprognose zusammenzufügen 

hat Dabei können durchaus eigenständige und von 

den Referaten unabhängige Vorstel lungen des Kon­

junkturreferates in die Prognose einfließen In einem 

Kommunikat ionsprozeß mit den Referaten wird der 

Entwurf einer Gesamtprognose erstellt, in einer inter­

nen Prognosesi tzung diskutiert, dor t fallweise leicht 

modif iziert und schließlich als Inst i tutsprognose be­

schlossen Diese wird der Arbei tsgruppe für Voraus­

schauende Volkswirtschaft l iche Gesamtrechnung, die 

auf Empfehlung des Beirats für Wir tschaf ts- und So­

zialfragen eingerichtet wurde, im Rahmen der soge­

nannten externen Prognosesi tzung präsentiert. Der 

beschr iebene Vorgang erst reckt s ich über zwei bis 

drei Wochen. Vorgang und Ergebnis ist das, was man 

als "traditionelle Institutsprognose" bezeichnen 

kann. 

Beim Zustandekommen der tradit ionellen Insti tuts­

prognose sollte nicht übersehen werden, daß dabei 

ein Element der Vorsicht eine gewisse Rolle spielt 7} 

Vermut l ich schätzt der "off iziöse" Prognost iker das 

7 ] Siehe dazu auch K Aiginger. Das Element "Vorsicht" in Zu­
kunftsdaten Monatsberichte 4/1979. 
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Risiko von Fehlprognosen je nach Richtung unter­

schiedlich ein: Das Risiko, daß die Prognose von 

einer "besseren" tatsächlichen Entwicklung übertrof­

fen wird, wi rd geringer veranschlagt als das Risiko, 

daß sich die Realisation als schlechter erweist als vor­

hergesagt. Diese Haltung ist im Hinblick auf die Ein­

stel lung der öffentl ichen Meinung und der Wirt­

schaftspol i t iker bei der Beurtei lung der Prognosen 

verständl ich Ist die Entwicklung besser als erwartet 

oder als prognost iziert wurde, dann überdeckt die 

Zufr iedenheit eine mögliche krit ische Beurtei lung der 

Prognose, und speziell die Wirtschaftspol i t iker kön­

nen es sich zugute halten, auf die Prognose reagiert 

und ein besseres Ergebnis herbeigeführt zu haben In 

dem Bewußtsein, daß Prognosen Reaktionen sowohl 

bei Wir tschaf tssubjekten als auch bei Wirtschaftspol i ­

t ikern hervorrufen können, werden im allgemeinen 

"provokante" Prognosen vermieden 8 ) 

Das Institut erstellt seit Ende 1974 auch regelmäßig 

Prognosen mit ökonometrischen Modellen zunächst 

mit einem Quartalsmodell und seit Mit te 1978 mit 

einem Jahresmodel l Die Model lprognose, die von 

den gleichen Annahmen über die exogenen Variablen 

ausgeht wie die traditionelle inst i tutsprognose, dient 

als "Kontro l l rechnung" zur tradit ionellen Inst i tutspro­

gnose und wird eher unter einem diese bestät igen­

den Aspekt gesehen 

Das Institut macht viermal jährl ich Prognosen für 

wicht ige Größen der Volkswir tschaft l ichen Gesamt­

rechnung Im März und Juni wird das laufende Jahr, 

im September und Dezember das laufende und das 

darauffolgende Jahr prognost iz ier t Hauptprognose­

termin für das kommende Jahr ist der Dezember 

Man glaubt, daß zu diesem Zei tpunkt bereits genü­

gend Information vorl iegt, um die Entwicklung im 

kommenden Jahr mit einiger Sicherheit vorhersagen 

zu können 

Der Prognose vergleich 

Der Vergleich beschränkt sich auf eine Gegenüber­

stel lung von Dezemberprognosen für die Jahre 1963 

bis 1969 und 1974 bis 1979 9). 

Übersicht 1 wiederholt zur besseren Vergleichbarkeit 

die Prognosegenauigkeitsmaße der genannten ersten 

Studie. Übersicht 2 enthält die entsprechenden Kenn­

zahlen für die Inst i tutsprognosen der siebziger Jahre 

In diesen Übersichten wird der RMS-Prognosefehler 

in Prozentpunkten angegeben, das gleiche gilt für die 

B) Zur Beziehung zwischen Wirtschaftspolitik und Prognoseer­
stellung siehe Krämer (1980). 
") Für 1963 wurde die Prognose erst zu Beginn des Jahres er­
stellt. Die Wahl der Periode 1974 bis 1979 wurde vom Erforder­
nis des Vergleichs mit den Prognosen aus den Zeitreihenmo­
dellen bestimmt. Die aus statistischen Gründen erforderliche 
Zeitreihenlänge für die Schätzung dieser Modelle gestattet es 
nicht, mit den entsprechenden Ex-ante-Prognosen vor Dezem­
ber 1973 zu beginnen 

Regressionskonstante a Die Ungleichheitskoeff iz ien­

ten U, V und W lassen sich leicht interpretieren So 

besagt beispielsweise der erste ü-Koeffizient in 

Übersicht 1 in der Größe von 0,15, daß der Prognose­

fehler der Inst i tutsmethode nur 15% des Fehlers der 

"No-change"-Extrapolat ion ausmacht 

Bei einem Vergleich der beiden Übers ichten spr ingt 

sofor t die Tatsache ins Auge, daß die RMS-Prognose­

fehler für die Inst i tutsprognosen der siebziger Jahre 

kräftig zugenommen haben Der Unsicherheitsspiel­

raum, mit dem die Prognosen in den siebziger Jahren 

behaftet waren, hat sich somit stark vergrößert Aus­

nahmen bilden nur die Prognosen der Verbraucher­

preise ohne Saisonprodukte und — mit gewisser 

Nachsicht — die Vorhersagen der Brutto-Anlageinve-

st i t ionen In allen anderen Fällen haben sich die RMS-

Prognosefehler im Vergleich zu den sechziger Jahren 

verdoppel t oder sogar verdreifacht. Daraus darf man 

aber nicht einfach den Schluß ziehen, daß das Pro­

gnoseverfahren des Institutes in den siebziger Jahren 

zu schlechteren Ergebnissen geführt hätte Es war 

nur viel schwieriger, unter den in diesen Jahren herr­

schenden Bedingungen treffsichere Prognosen zu er­

stellen In den siebziger Jahren wurden erstmals seit 

langem negative Veränderungsraten beobachtet , was 

zu großen Prognosefehlern führte, auch wenn die 

Tendenz der Entwicklung r ichtig erkannt wurde. Dazu 

kamen noch zahlreiche Sondereinf lüsse (auf Grund 

diskret ionärer wir tschaftspol i t ischer Maßnahmen), die 

die Prognost iker vor schwierige Probleme stellten 

Die Behauptung, daß das traditionelle Inst i tutspro­

gnoseverfahren im Vergleich zu "naiven" Extrapola­

t ionsverfahren in den siebziger Jahren keineswegs 

schlechter abschnit t , wi rd durch eine vergleichende 

Analyse der verschiedenen Ungleichheitskoeff iz ien­

ten voll bestät igt Vorerst soll von den V-Koeffizienten 

(Average-change-Hypothese) abgesehen werden, 

denen streng genommen kein in der Praxis handhab­

bares Prognose verfahren entspr icht . Ein Vergleich 

der W-Koeffizienten (Last-change-Hypothese) zeigt, 

daß diese in den siebziger Jahren überwiegend klei­

ner wurden, abgesehen von den Prognosen für das 

nominelle Brut to-Nat ionalprodukt und die Zahl der 

unselbständig Beschäft igten Die (/-Koeffizienten hin­

gegen (No-change-Extrapolat ion) haben zugenom­

men Beide Entwicklungen sind eine Folge des Auf­

t retens von posit iven und negativen Veränderungsra­

ten In den siebziger Jahren Unter solchen Bedingun­

gen ist vor allem die "No-change"-Extrapolat ion eine 

nicht unrealist ische Annahme Die Untersuchung be­

weist jedoch, daß die Inst i tutsmethode sowohl der 

"No-change"- als auch der "Last-change"-Extrapola-

t ion überlegen ist 

Einen zusätzl ichen Einblick vermittelt ein Vergleich 

der Ungleichheitsanteile Auch hier bestehen einige 

Unterschiede zwischen den Inst i tutsprognosen für 

die sechziger Jahre und jenen für die siebziger Jahre. 
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Übersicht 1 

Treffsicherheit der Institutsprognosen in den sechziger Jahren 

Variable fl/WS-Pro-
gnose-
fehler 

U V W iß ifi iß iß a b 

Brutto-Nationalprodukt (nominell) 1 22 0 15 092 065 0,43 0 10 0,47 0 00 0,57 0,53 1 04 

Brutto-Nationalprodukt (real) 1 41 0,30 1 08 065 0 12 009 0 79 011 077 2 56 0 47 

Privater Konsum (nominell) 093 014 0,89 0 80 0,34 015 0.51 0.00 0,66 - 0 86 1 05 

Privater Konsum (real) 1 07 0 26 1 25 1 14 0 28 0,00 0 72 017 0 55 203 043 

Brutto-Anlageinvestitionen (nominell) 3 11 0 37 0,89 083 0 06 009 085 005 0.89 2,54 0 74 

Brutto-Anfageinvestitionen (real) 3 28 0 67 1.05 0,81 0 00 0 01 099 0 25 0 75 2 19 044 

Exporte i w S (nominell) 3 76 0,34 1 03 1 04 015 0,35 0,50 000 0 84 2,94 0 83 

Importe i. w. S (nominell) 3 02 0 28 0 95 063 014 0,37 0,49 000 0 86 0,54 1 06 

Unselbständig Beschäftigte 0,53 070 0 71 0,57 0 01 022 077 0 01 0 98 006 1 08 

Verbraucherpreisindex 
(ohne Saison produkte) 085 0 24 1 19 0 77 0 07 000 0,93 0,31 0 62 3,33 0,34 

Übersicht 2 

Treffsicherheit der Institutsprognosen in den siebziger Jahren 

Variable /?MS-Pro-
gnose-
fehler 

U V W UM iß iß a b 

Brutto-Nationalprodukt (nominell) 4 18 0,33 1 15 0 79 0 00 0 01 0 99 0 29 0 71 6 69 0 29 
Brutto-National produkt (real] 2 88 0 75 1 14 0 67 0 00 0,31 0 69 0 27 0 73 4 55 - 0 60 
Privater Konsum (nominell) 2 87 0 28 077 0 52 0 02 0 02 0 96 0 07 0 91 1 97 0 76 
Privater Konsum (real) 2 95 0,66 0 92 0 52 0,03 0 27 070 0 01 0 96 009 0 84 
Brutto-Aniageinvestitionen (nominell) 411 0 44 0,82 0 50 0,05 0 01 094 0 01 0 94 0 01 0 96 

Brutto-Anlageinvestitionen (real] 4,33 0 82 0,86 0 53 0 04 0,51 045 004 0 92 - 1 95 1 47 
Exporte i w S (nominell) 9 17 0 70 1 25 0 74 0 02 0 28 0 70 0.57 0 41 30 47 - 1 76 
Importe i. w. S (nominell) 10 60 0 70 1 00 0,58 0 00 0.52 0,48 0.02 0,98 5,46 0,50 
Unselbständig Beschäftigte 0,94 0 76 1 40 0 73 0,35 0 01 064 0 25 0,40 0 85 0,40 
Verbraucherpreisindex 

(ohne Saison produkte) 0,84 0 13 0,39 0,57 0 06 0 00 0 94 0 01 0,93 0 26 0,96 

/WS-Prognosefehler Wurzel aus mittlerem quadratischem Prognosefehler 
U flMS-Fehler verglichen mit „No-change"-Extrapolation 

V RMS-Fehler verglichen mit „Average-change"-Extrapolation 

W. flMS-Fehler, verglichen mit „Last-change"-Extrapolation 

UM Biasanteil am mittleren quadratischen Prognosefehler 
iß Varianzanteil am mittleren quadratischen Prognosefehler, 

iß Kovarianzanteil am mittleren quadratischen Prognosefehler, 

iß Regressionsanteil am mittleren quadratischen Prognosefehier 
iP Störanteil am mittleren quadratischen Prognosefehler 

a Regressionskonstante, aus der Regression der realisierten 

b Regressionskoeffizient Änderungen auf die prognostizierten Änderungen 

Mangelnde Kovarianz bzw großer Störantei l sind 

auch in neuerer Zeit die entscheidenden Fehlerquel­

len, Daran hat sich im Vergleich zu den sechziger 

Jahren nichts geändert , Anders l iegen die Dinge bei 

den verbleibenden Ungleichheitsantei len In den 

sechziger Jahren war der Biasanteil am mitt leren qua­

drat ischen Prognosefehler von größerer Bedeutung 

als der Varianzanteil, In den siebziger Jahren spielt 

der Varianzanteil eine größere Rolle, während der 

Biasanteil abgesehen von einer Ausnahme, nämlich 

der Prognose für die Zahl der unselbständig Be­

schäft igten, kaum mehr zur Entstehung des mitt leren 

quadrat ischen Prognosefehlers beiträgt, Mit anderen 

Wor ten heißt das, daß es dem Institut sehr gut ge­

lang, die durchschni t t l ichen Veränderungsraten der 

einzelnen Variablen für die Jahre 1974 bis 1979 vor­

auszusagen Die jährl ichen konjunkturel len Schwan­

kungen hingegen wurden weniger gut prognostiziert , 

wodurch der Varianzanteil st ieg, Die einzelnen vom 

Institut prognost iz ierten Größen haben für den Benut­

zer der Prognosen, insbesondere für die Wir tschaf ts­

polit iker, unterschiedl iche Wert igkeit , So müssen die 

Prognosen für das reale BIP, für die realen Nachfra­

gegrößen privater Konsum und Investi t ionen, für die 

Leistungsbilanz (Exporte und Importe i . w . S . nomi­

nell), den Arbei tsmarkt und die Verbraucherpreise als 

wicht iger angesehen werden als die übr igen vorge­

legten Prognosewerte Die hier getrof fene Auswahl 

t rägt d iesem Gesichtpunkt Rechnung Hervorgeho­

ben zu werden verdient die Qualität der Verbraucher­

preisprognose, die noch dazu in den siebziger Jahren 

gegenüber den sechziger Jahren verbessert werden 

konnte, Dahinter steht eine österreichische Beson­

derhei t : Das Preisniveau wird zu einem guten Teil und 

viel mehr als in anderen Ländern unter Einfluß inst i tu­

t ioneller Gegebenhei ten (Sozialpartnerschaft) be­

st immt Dies erleichtert die Aufgabe des Prognost i ­

kers, der mit diesen Verhältnissen vertraut ist, 

Untersucht man die Prognosen für die einzelnen 

Jahre näher, so zeigt sich eindeut ig, daß primär die 
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Prognosen für die Jahre 1975 und 1976 für die 

Schwierigkeiten ausschlaggebend sind Weder der 

ext rem starke Abschwung des Jahres 1975 noch die 

kräftige Erholung von 1976 wurde auch nur andeu­

tungsweise vorausgesehen Das führte zu ungewöhn­

lich großen Prognosefehiern in diesen beiden Jahren. 

Besonders schlecht waren die Prognosen für das 

Brut to-Nat ionalprodukt, die Importe im weiteren Sinn, 

den privaten Konsum und die Brutto-Anlageinvest i t io­

nen (alle zu konstanten Preisen), für die beiden zu­

letzt genannten Größen vor allem im Jahre 1975 

Ergänzend zur Prognosebeurtei lung an Hand der 

Thei rschen Maße sei noch kurz auf Wendepunkt feh­

ler eingegangen Dabei sollen nur die wicht igeren 

Prognosegrößen (BNP bzw BIP, privater Konsum, 

Brutto-Analgeinvest i t ionen (jeweils zu konstanten 

Preisen), Exporte und Importe im weiteren Sinne (no­

minell), unselbständig Beschäft igte, Verbraucher­

preisindex ohne Saisonprodukte) betrachtet werden 

Wendepunkt fehler (prognostizierte und realisierte 

Wachstumsraten haben verschiedene Vorzeichen) 

gab es in den untersuchten siebziger Jahren häufiger 

als in den sechziger Jahren (10 gegenüber 3) Abge­

sehen vom privaten Konsum und von den Verbrau­

cherpreisen sind die Dezemberprognosen der er­

wähnten Reihen für 1975 mit Wendepunkt fehlern be­

haftet Dazu kommen noch Wendepunkt fehler beim 

privaten Konsum, bei den Brutto-Anlageinvest i t ionen, 

den Importen i . w S und den unselbständig Be­

schäft igten im Jahre 1978. Prüft man die Prognosen 

auf Veränderungsraten-Wendepunkte (prognost i ­

zierte und realisierte Veränderung der Wachstums­

rate haben verschiedene Vorzeichen), so zeigt s ich, 

daß die Wachstumsr ichtung, also Wachstumsbe­

schleunigung oder Wachstumsver langsamung, von 

den Prognosen in den siebziger Jahren in weniger 

Fällen verfehlt wurde als in den sechziger Jahren (10 

gegenüber 14) In dieser Hinsicht hat sich insbeson­

dere die Prognose der Brutto-Anlageinvest i t ionen ge­

besser t : vier Fehlern (1964, 1965, 1966 und 1968} 

steht nur einer (1974) gegenüber In der Konsumpro­

gnose hingegen ist in den siebziger Jahren nur ein 

Fehler mehr als in der Vergleichsperiode festzustel­

len, und zwar wurde in vier aufeinanderfolgenden Jah­

ren (1974 bis 1977) die Wachstumsr ichtung nicht ge­

trof fen. Das BNP- bzw BIP-Wachstum wurde in den 

siebziger Jahren stets in der r icht igen Richtung pro­

gnostiziert , 1964 und 1968 hingegen in der falschen 

Es hätte allerdings hellseherischer Fähigkeiten be­

durft , den Abschwung von 1975 bereits im Dezember 

1974 zu prognost iz ieren In den Daten der Volkswirt­

schaft l ichen Gesamtrechung für die ersten drei Quar­

tale 1974, die dem Institut zu diesem Zeitpunkt zur 

Verfügung standen, deutete kaum etwas auf einen 

beginnenden Abschwung hin Im Gegentei l , diese Da­

ten hätten die Interpretation einer neuerl ichen Bele­

bung des damals schon jahrelang anhaltenden Auf­

schwungs nicht ausgesch lossen 1 0 ) Erst im IV. Quar­

tal 1974 kam ein extrem abrupter Einbruch Aber Da­

ten dafür fielen erst im März 1975 an, zusammen mit 

den revidierten Werten für die ersten drei Quartale 

1974. Diese Daten wurden in einer anderen Arbei t 

einer genaueren Analyse un te rzogen 1 1 ) . Dort wurden 

die im Dezember vor l iegenden Daten für die ersten 

drei Quartale als vorläufige Werte und die Im März 

des Folgejahres anfallenden als endgült ige bezeich­

net. Obwohl dies mit der Sprachregelung der Volks­

wirtschaft l ichen Gesamtrechnung nicht ganz überein­

st immt, wird hier diese Terminologie einfachheitshal­

ber und aus Gründen der Vergleichbarkeit mit der 

oben erwähnten Arbei t beibehalten. Diese Problema­

tik wird später vor allem deshalb noch erörtert wer­

den, weil sie entscheidende Konsequenzen für die 

Treffsicherheit der Inst i tutsprognosen hat. Wie in der 

eben zit ierten Studie im Detail ausgeführt wurde, wei­

chen die vorläufigen Daten vom Dezember von den 

endgült igen im März oft erheblich ab Der Unter­

schied war gerade 1974 besonders stark ausgeprägt. 

Die im März 1975 verfügbaren endgült igen Daten für 

1974 zeichneten ein bei wei tem pessimist ischeres 

Bild der Konjunkturlage, als dies auf Grund der vor­

läufigen Werte für die ersten drei Quartale zu vermu­

ten gewesen wäre — und das nicht nur deshalb, weil 

nun der Wert für das extrem schiechte IV Quartal 

vorlag. Hätte das Institut im Dezember 1974 über 

diese Informationen verfügt, so wäre die Prognose für 

1975 sicher weit pessimist ischer ausgefallen 

Augenbl ickl ich wäre für eine Verbesserung der Insti­

tu tsprognosen über die Lösung der Datenprobleme 

im allgemeinen sowie der Fragen der Quartalsrech­

nung und vor allem dieser eben angeführten Diskre­

panz zwischen vorläufigen und endgült igen Werten 

der Volkswirtschaft l ichen Gesamtrechnung mehr zu 

erreichen als über die Anwendung ständig komplizier­

terer Techniken. Solange dies nicht gelingt, wird man 

nicht darum herumkommen, die Dezemberprognose 

unter Umständen im März kräftig zu revidieren 

Prognosegüte und Treffsicherheit bei 
Zeitreihenmodellen 

Bereits vor einigen Jahren wurden im Institut Zeitrei­

henmodelle für eine größere Zahl ökonomischer Va­

riabler entwickelt und damit seit September 1976 

mehrmals intern Prognosen erstellt. Ein erster Be­

richt über die Leistungsfähigkeit von ARIMA-Model -

, 0 ) Nur im Konjunkturtest für das IM. Quartal (verfügbar im Au­
gust) deuteten fünf der sechs Indikatoren auf eine Stagnation 
bis Verschlechterung hin Die Konjunkturtestergebnisse für das 
IV. Quartal (verfügbar im November) wiesen allerdings schon 
durchwegs auf rezessive Erscheinungen hin. 
1 1) J. Ledolter — F.. Schebeck — G. Thury: Box-Jenkins Metho­
den — Alternative Verfahren zur Prognose ökonomischer Zeit­
reihen, Empirica 1/1977 S. 25-55 
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len in der Konjunkturprognose wurde bereits 1977 

vorge leg t 1 2 ) . 

Mitt lerweile erwiesen sich viele der damals geschätz­

ten Modelle für Prognosezwecke vor allem aus zwei 

Gründen als unzulängl ich: Erstens wurde im Herbst 

1978 eine Revision der Volkswirtschaft l ichen Gesamt­

rechnung, zurückreichend bis 1964, publiziert, wo­

durch einige Zeitreihen nicht unerheblich verändert 

wurden Zweitens konnten mit den vorhandenen Mo­

dellen die Sondereinf lüsse in den Jahren 1977 und 

1978 nicht adäquat erfaßt werden, die durch die 

steuerl ichen Maßnahmen zur Verbesserung der Lei­

stungsbi lanz verursacht wurden Andere Sonderein­

f lüsse, die wei ter zurück lagen, beeinflußten die lau­

fende Prognose kaum 

Bei der Neuschätzung von ARIMA-Model len mit den 

revidierten Daten der Volkswirtschaft l ichen Gesamt-

rechung konnten nun, gestützt auf ein von Box und 

Tiao n) entwickel tes Verfahren und ein neues Compu­

terprogramm, Sondereinf lüsse berücksicht igt wer­

den Weiters konnten zusätzl iche Erfahrungen ge­

nutzt werden, die in letzter Zeit bei der Anwendung 

von Box-Jenk ins-Methoden, insbesondere bei der 

Schätzung von Transferfunkt ionen, gemacht wur­

den 1 4 ) 

Nach einer Einführung in die Theorie der Zeitreihen­

analyse und einer eher charakterisierenden Beschrei­

bung der geschätzten Modelle werden in diesem Ab­

schnit t Prognosen, die mit der tradit ionellen Insti tuts­

methode erstellt wurden, Vorhersagen gegenüberge­

stellt, die aus Zeitreihenmodel len hergeleitet wurden 

Sinn dieser Gegenüberste l lung soll es nicht sein, hier 

einen Expertenstrei t über anzuwendende Prognose­

verfahren zu initieren. Man sollte vor allem nicht in 

den Fehler verfallen, in diesen beiden Prognosever­

fahren sich gegenseit ig ausschließende Alternativen 

zu sehen. 

Die traditionelle Inst i tutsmethode wird seit über fünf­

zehn Jahren für die Erstel lung von Prognosen heran­

gezogen In dieser Zeit war es mögl ich, große Erfah­

rung im Umgang mit dieser Methode zu sammeln 

Aber die im Institut entwickelte Prognoseprozedur 

hat auch Schwächen. Ein mögl icher Weg, sie zumin­

dest tei lweise zu beseit igen, könnte darin bestehen, 

in Ergänzung zur tradit ionellen Inst i tutsmethode Ver­

fahren der Zeitreihenanalyse heranzuziehen. Nach­

dem mit diesen Verfahren längere Zeit experimentiert 

wurde, soll darüber berichtet und geklärt werden, ob 

diese Verfahren Erfolg versprechen oder nicht. 

Die Verwendung zusätzl icher Techniken könnte zum 

, s) Ledolter - Schebeck - Thury (1977) 
1 3) G.E P Box — G. C. Tiao: Intervention Analysis with Appli­
cations to Economic Environmental Problems, Journal of the 
American Statistical Association, Vol 70 März 1975, S 70-79. 

, 4) J. Ledolter — F. Schebeck — G. Thury: Forecasting Using 
Leading Indicators: Some Empirical Evidence forAustr ia. Ange­
wandte Statistik und Ökonometrie Göttingen, erscheint dem­
nächst (1980) 

Einwand führen, daß dadurch die Verwirrung wahr­

scheinl ich eher vergrößert als verkleinert wi rd Dieses 

Argument scheint jedoch nicht st ichhalt ig zu sein 

Natürlich wird man sich bei der vorgeschlagenen Vor­

gangsweise des öfteren mehreren mögl ichen Pro­

gnosevarianten gegenüber sehen Das sollte aber so­

gar sehr wünschenswer t sein. Man kann dann die ein­

zelnen Varianten gegeneinander abwägen und sich 

nach reiflicher Erwägung für eine entscheiden oder 

sich besonderer Unsicherheitsbereiche (und ihrer 

wahrscheinl ichen Grenzen) besser bewußt werden. 

Diese Vorgangsweise scheint zielführender zu sein, 

als s ich von vornherein, nur um nicht verunsichert zu 

werden, auf eine Variante festzulegen, ohne andere 

Mögl ichkeiten expliziert formul iert zu haben 

Zur Theorie der Zeitreihenanalyse 

Vorbemerkung 

Methoden der Zeitreihenanalyse haben sich in den 

letzten 50 Jahren lebhaft und auf breiter Basis entwik-

kelt, sie haben ein weites Anwendungsgeb ie t in der 

Ökonomie 1 5 ) , im Operat ions Research, in techni ­

schen und anderen Disziplinen gefunden Ziel der Zeit­

reihenanalyse ist es, allgemein gesprochen, ein Mo­

dell zu formul ieren, welches das Verhalten der Zeit­

reihe bis auf einen Zufallsfehler beschreibt Es geht 

somit um die Aufspal tung der Zeitreihe in einen sy­

stemat ischen Teil, der durch das Model l und seine 

Parameter repräsentiert wird, und in einen verbleiben­

den Zufallsprozeß Zei t re ihenmethoden sind vor­

nehmlich daraufger ichtet , die Systematik, die "Quasi­

Gesetzmäßigkeit" , die in der histor ischen Entwick­

lung einer Reihe steckt , zu beschreiben (univariate 

Zei t reihenmethoden) Freilich ist es mögl ich, eine 

Zeitreihe nicht nur aus der eigenen Vergangenheit zu 

erklären, sondern auch aus dem zusätzl ichen Einfluß 

anderer Zeitreihen (bi- oder multivariate Zeitreihen­

methoden) . Die Analyse von Zeitreihen kann entwe­

der im Frequenzbereich mit der Methode der Spek­

tralanalyse oder im Zeitbereich erfolgen Die hier be­

schr iebenen Methoden sind nur im Zei tbereich an­

wendbar 

Die wicht igsten Schemata zur Darstel lung von Zeit­

reihen sind autoregressive Model le und "Mov ing-

average"-Modelle (Modelle gleitender Durchschni t te) , 

wobei beide auch verbunden werden können. Zeitrei­

henmethoden wie Filtermodelle, exponentiel les Glät­

ten sind spezielle Anwendungen der vorgenannten 

Modelle Die in der Wir tschaf ts forschung übliche Me­

thode der Saisonbereinigung bedient sich ebenfalls 

der "Moving-average"-Prozesse und in jüngster Zeit 

1 S ) Hier sei erinnert, daß die Zeitreihenanalyse im Institut eine 
alte Tradition hat und es wird auf einschlägige Arbeiten in den 
dreißiger Jahren. insbesondere jene von A. H/a/tf verwiesen 

424 



Monatsber ichte 8/1980 

auch der Verknüpfung von autoregressiven und "Mo-

ving-average"-Model len 

Einen nachhalt igen Impuls zur Entwicklung der Zeit­

reihenanalyse und zu einer universelleren Anwen­

dung von Zei t re ihenmethoden gab das 1970 veröf­

fent l ichte Buch von Box — Jenkins™). Seither gelten 

Box-Jenkins-Verfahren als Synonym für die Anwen­

dung von autoregressiven und "Moving-average"-Mo-

dellen. Abgesehen vom rein theoret ischen Beitrag, 

der gar nicht so originär ist (vieles der theoret ischen 

Basis wurzel t in den Arbei ten von Yule, Slutsky und 

Wold)'' 7), ist es das Verdienst von Box — Jenkins, 
eine sehr allgemeine Klasse von integrierten autore­

gressiven "Moving-average"-Modei len (ARIMA-Mo-

delle) beschr ieben zu haben, die eine Reihe spezieller 

Modelle enthält. Diese Modelle können auf stationäre 

und nichtstat ionäre Zeitreihen sowie auf Saison- und 

Nichtsaisondaten angewendet werden Die beiden 

Autoren entwickel ten effiziente, computergerechte 

Berechnungs- und Schätzformeln, ferner ein iterati­

ves Model lbauverfahren, das es erlaubt, aus einer all­

gemeinen Klasse von Modellen ein mögl ichst gutes 

Model l zu f inden Schließlich wird auch gezeigt, wie 

aus ARIMA-Model len optimale Vorhersagen gemacht 

werden können. Box — Jenkins erweiterten ihre Me­

thode auch für den Zwei - und Mehrvariablenfall 

Die Anwendung von Box-Jenkins-Verfahren breitete 

sich in der Ökonomie rasch aus Im Vordergrund 

stand zunächst der prognost ische Aspekt der 

ARIMA-Model le. Vergleichende Untersuchungen er­

gaben, daß Vorhersagen auf Grund von ARIMA-Mo­

dellen Prognosen, die auf ökonometr ischen Modellen 

beruhen, nicht nachstehen, ja ihnen in vielen Fällen 

überlegen s ind 1 8 ) Diese Gegenüberstel lung schien 

auf eine Konfrontat ion zwischen tradit ionellen ökono­

metr ischen Methoden und Zei t re ihenmethoden hin­

auszulaufen Wie jedoch einige Arbei ten der letzten 

Jahre zeigen, dürfte die Entwicklung einer f ruchtba­

ren Synthese von ökonometr ischer Modellarbeit und 

Box-Jenkins-Verfahren zust reben. Mit Hilfe der Zeit­

reihenanalyse ist es mögl ich, eine Schwäche vieler 

ökonometr ischer Modelle, nämlich die unzureichende 

, s) G E. P. Box — GM. Jenkins. Time Series Analysis Foreca-
sting and Control, San Francisco 1970, 
, 7) G. U. Yule: On the Method of Investigating Periodicities in 
Disturbed Series, With Special Reference to Wölfer's Sunspot 
Numbers Philosophical Transactions A 226, 1927, S. 267-298; 
E Slutsky. The Summation of Random Causes as the Source of 
Cyclical Processes, Econometrica, Vol. 5, 1937, S 105-146; 
H. Wold A Study in the Analysis of Stationary Time Series 
Stockholm 1954 (1. Ausgabe 1938) 
, B ) Vgl. R. L. Cooper: The Predictive Performance of Quarterly 
Econometric Models of the United States, in B. 67. Hickman 
(Hrsg.) Econometric Models of Cyclical Behavior, National Bu­
reau of Economic Research, New York 1972; C. W. J. Granger 
— P Newbold. Economic Forecasting: the Atheist s Viewpoint, 
in G A. Renton (Hrsg.): Modelling the Economy, London 1975; 
T. H. Naylor — T. G. Seaks. Box-Jenkins Methods: An Alterna­
tive to Econometric Models, International Statistical Review, 
Vol. 40, 2/1977, S. 123-137; C. R. NeIson:The Prediction Perfor­
mance of the FRB-MIT-PENN Model of the US Economy Ameri­
can Economic Review Vol 62,1972 S 902-917 

Behandlung der Fehlerprozesse und deren negative 

Auswirkung auf die Effizienz der Parameterschät­

zung, zu beseit igen Die ökonomische Theorie liefert 

meist keine Hinweise auf die Dynamik bzw die Lag-

Struktur der zu spezif izierenden ökonometr ischen 

Gleichungen Zeitreihenverfahren können diese Infor­

mationen aufdecken helfen Wie Zellner — Palm™), 
Palm 2 0) sowie Prothero — Wallis* 1) dar legten, besteht 

ein Zusammenhang zwischen einem dynamischen si­

multanen Gleichungssystem, das auf Grund theoret i ­

scher ökonomischer Überlegungen erstellt wurde, 

und ARIMA-Model len Univariate autoregressive "Mo-

ving-average"-Model le für die endogenen Variablen 

eines dynamischen simultanen Gleichungssystems 

können als Lösungsform dieses Systems interpretiert 

werden Erwähnt sollte noch werden, daß sich diese 

Zeitreihen verfahren als ein nützl iches Instrument zur 

Untersuchung von Kausalitäts- und Rückkoppelungs-

beziehungen zwischen ökonomischen Variablen er­

wiesen haben 2 2 ) 

Stationäre stochastische Prozesse 2 3) 

Die Daten, auf die sich die empir ische Wir tschaftswis­

senschaft stützt, s ind überwiegend Messungen öko­

nomischer Größen zu regelmäßig aufeinanderfolgen­

den Zei tpunkten oder für regelmäßig aufeinanderfol­

gende Zeitabschnit te, also Zeitreihen In einer Zeit­

reihe, einer Folge von Werten, die durch einen Zeitpa­

rameter geordnet s ind, ist es nicht gestat tet , Werte 

für verschiedene Zeitpunkte untereinander auszutau­

schen Die Methoden der klassischen Statistik, für 

Daten aus voneinander unabhängigen Experimenten 

konzipiert, sind hier nicht anwendbar. Es mußten da­

her andere Methoden entwickelt werden 

Eine beobachtete Zeitreihe x„ t = 1,. ,n von der Art , 

wie sie in der Wirtschaftsstat ist ik vorl iegt, kann als 

Realisation eines theoret ischen Prozesses, gewöhn­

lich als s tochast ischer Prozeß Xs bezeichnet, angese­

hen werden. Die Beziehung zwischen stochast i -

schem Prozeß und seiner Realisation kann hier ana­

log zu den Begrif fen Grundgesamthei t und St ich­

probe in der klassischen Statistik aufgefaßt werden 

Aufgabe der Zeitreihenanalyse ist es, die in der Reali-

l 9) A. Zeilner — F. Palm.. Time Series Analysis and Simultane-
ous Equations Econometric Models, Journal of Econometrics, 
2/1974, S. 17-54. 
s o) F. Palm Testing the Dynamic Specification of an Econome­
tric Model With an Application to Belgian Data European Eco­
nomic Review, Vol 8, 1976, S. 269-289. 
2 1) D L. Prothero — K. F. Wallis. Modeiling Macroeconomic 
Time Series, Journal of the Royal Statistical Society, Vol. 139 A, 
1976, S. 468-500 
") G. Thury Causality Relationships Between Macroeconomic 
Variables: An Empirical Investigation for Austria Empi-
rica 2/1979, S 205-216. 
3 3 ) Dieser Abschnitt stützt sich vor allem auf C. W. J. Granger 
— P. Newbold: Forecasting Economic Time Series Academic 
Press, New York 1977 
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sation, also in den beobachteten Daten, steckende 

Information zu nutzen, um Schlüsse auf die Eigen­

schaften des dahinterl iegenden stochast ischen Pro­

zesses zu ziehen Dafür werden zunächst zusammen­

fassende statistische Maßzahlen ermittelt, wie Mittel­

wert und Kovarianz, in einem weiteren Schritt folgt die 

Identifikation und Schätzung eines Modells auf Grund 

der vor l iegenden Daten. Mit den ökonomischen Zeit­

reihen steht für einen best immten Zeitpunkt jeweils 

nur eine einzige Realisation eines best immten stocha­

st ischen Prozesses zur Verfügung Es ist daher nicht 

mögl ich, den Mittelwert für einen best immten Zeit­

punkt t und entsprechende Kovarianzen aus mehre­

ren Realisationen des zugrundel iegenden Prozesses 

zu schätzen, wie dies in der Technik oder der Natur­

wissenschaft der Fall sein kann, wo wiederholt unab­

hängige Experimente gemacht werden können. Man 

muß daher einen anderen Weg einschlagen und be­

st immte einschränkende Annahmen über den Prozeß 

treffen Eine solche Annahme ist, daß der Prozeß sta­

t ionär ist Dies ist dann der Fall, wenn erstens Mittel­

wert und Varianz des Prozesses unabhängig von der 

Zeit sind, d . h . Mittelwert von X; = /i, Varianz von 

X, = öx

2 = yQ, und wenn zweitens die Kovarianz zwi­

schen Werten für zwei beliebige Zei tpunkte t und s 
vom jeweil igen Zeitpunkt unabhängig und nur eine 

Funkt ion der Länge des Abstandes t — s zwischen 

diesen Punkten ist (Kovarianz (X,, Xs) = y;_s) Man 

begnügt sich meist mit dieser sogenannten schwa­

chen (oder Kovarianz-)Stationärität, für die Mittelwert, 

Varianz und Autokovarianzen des zugrundel iegenden 

Prozesses als zeitinvariant angenommen werden 

Diese Annahmen werden allerdings in der Regel von 

den beobachteten ökonomischen Zeitreihen nicht er­

füllt Der Mangel ist aber meist leicht zu beheben: 

Durch Logari thmieren und Differenzenbilden werden 

nichtstat ionäre Reihen in stationäre übergele i tet 2 4 ) 

Wicht ige Modelle für die Erklärung stationärer Pro­

zesse s ind : 

der reine Zufallsprozeß, auch "Weißes Rauschen" 

oder "White-noäse"-Modell genannt, ein diskreter Pro­

zeß a;, in dem Mittelwert und Varianz konstant und die 

Kovarianzen Null s ind, d h Werte verschiedener Zeit­

punkte sind unkorrel iert 

ein autoregressives Modell der Ordnung p (AR(p)-

Modell) — die laufenden Werte werden durch p auf­

einanderfolgende vergangene Werte der gleichen 

Reihe und einen Stör term erklärt. Es gilt also 

a, fo lgt einem Zufallsprozeß Ein autoregressives Mo­

dell erster Ordnung, bei dem der Wert der laufenden 

Periode vom Wert der vorhergehenden Periode und 

2 i) G. Tintner — J. N. K, Rao — H Strecker. New Results in the 
variate Dtfference Method, Verlag Vandenhoeck-Ruprecht Göt­
tingen 1978 

einem Zufallsglied abhängt, hat fo lgendes Ausse­

hen: 

Xt=&,X,^ + at. 

Man kann nun einen autoregressiven Operator in 

Form eines Polynoms in B vom Grade p definieren 

als 

<PP(B) = 1-0,B-0SB
2- . . -0ßPt 

wobei B ein Verschiebungsoperator ist, der bewirkt, 
daß 

BXt = Xt_i, &Xt ~ Xt_2,. , B°X, = Xt_p 

Das autoregressive Modell kann nun kurz folgender­

maßen angeschrieben werden: 

<Pp{B)X,= at 

Der laufende Wert wird somit als eine endliche gewo­

gene Summe zeitl ich vorhergehender Werte und 

eines Zufallsgliedes repräsentiert Das Model l heißt 

autoregressiv, weil analog zur Regression, wo "ab­

hängige" Variable auf "unabhängige" bezogen wer­

den, Xt auf vorhergehende Werte von sich selbst be­

zogen (regressiert) wi rd. Als Beispiel für ein autore­

gressives Modell seien Konzepte der Erwartungsbi l ­

dung in der ökonomischen Theorie genannt. 

Ein "Moving-average"-Modellder Ordnung q [MA(q)-
Modell) beschreibt einen stochast ischen Prozeß, in 

dem die laufenden Werte eine gewogene Summe 

gleichzeit iger und vergangener Störungen darstel­

len: 

Xr=at— — 02a^2— —&qat_q 

Der einfache Fall eines "Moving-average"-Prozesses 

erster Ordnung, bei dem der Wert der laufenden Pe­

riode von einem Zufallsglied der vorangegangenen 

und der laufenden Periode abhängt, sieht in formaler 

Schreibweise so aus: 

Xt= 3,— 0^ 3 F _ ] 

Definiert man einen "Moving-average"-Operator als 
Polynom der Ordnung q\v\ B 

0q{B) = 1 ~0,B-02B
2~ . -eq&t 

so kann man das "Moving-average"-Model l kurz wie 

folgt anschreiben: 

X,~0q(B)at 

Der Name "Moving-average"-Model l mag etwas irre­

führend sein, wenn man dabei an die übl iche Berech­

nung von gleitenden Durchschni t ten denkt ; besser 

ist vielleicht die Bezeichnung "gewogene gleitende 

Summe" (Granger) Im vorl iegenden Fall müssen we­

der die Gewichte 0, positiv sein, noch muß ihre 

Summe Eins ergeben Als Beispiel für die Entstehung 

eines "Moving-average"-Prozesses sei angeführt : 
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Eine Wirtschaft wird durch unvorhergesehene ex­

ogene Ereignisse gestör t ; diese Störungen werden 

nicht sofort vom System absorbiert , sondern ihre 

Wirkungen pflanzen sich noch eine Zeit lang in einer 

best immten Zeitreihe fort . Die Ordnung g g i b t an, wie 

lange ein solcher Schock weiter wirkt In diesem Zu­

sammenhang sei darauf verwiesen, daß Ökonomen 

wie Wickseil, Frisch und Kalecki vermuteten, Kon­

junkturschwingungen würden im wesent l ichen durch 

Störungen ausgelöst. Adefman — Adefman 2 5) be­

schr ieben den Einfluß von Störungen auf ökonomi­

sche Systeme an Hand von Simulat ionen. 

Autoregressive und "Moving-average"-Model le kön­

nen zu sogenannten gemischten autoregressiven 

"Moving-average''-Modellen (ARMA(p,g-)-Modelle) 

verknüpf t werden Die laufenden Werte werden dann 

sowohl als gewogene Summe vergangener Werte als 

auch als gewogene Summe gleichzeit iger und ver­

gangener Störungen dargestel l t : 

X,-$iXt_i+ . + <PPX,.p+at- Ö,a f _!- . - 0 q a , _ , 

oder unter Verwendung der vorhin definierten Opera­

torpolynome 

0p(B)Xl=0q(B)al 

A RIMA -Modelle 

Die soeben beschr iebenen Modelle sind nur für sta­

tionäre Zeitreihen anwendbar Wie bereits erwähnt, 

zeigen ökonomische Zeitreihen im allgemeinen nicht­

stat ionäres Verhalten Box — Jenkins haben mit den 

autoregressiven integrierten "Moving-average"-Mo-

dellen (AR\MA{p,d,q)-Modelle) ein Konzept für eine 

Klasse nichtstationärer Prozesse entwickelt , die man 

aus ARIMA-Model len erhält Die erforderl iche Diffe­

renzenbi ldung läßt sich durch eine Veral lgemeinerung 

des autoregressiven Operators berücksicht igen, und 

zwar wi rd dieser um einen Dif ferenzenoperator der 

Ordnung «^erweitert: 

Das ARiMA-Model l wird dann in der Form 

g?(B)Xl^0p[B)^-B) dXl=0C!(B)a, 

angeschr ieben 

Das Wort " integriert" könnte zu Fehldeutungen Anlaß 

geben ; es soll nichts anderes bedeuten, als daß die 

Differenzen einer Zeitreihe, die durch ein ARIMA-Mo-

dell abgebi ldet werden, wieder summiert werden 

müssen, um auf die ursprüngl iche nichtstationäre 

Reihe zurückzukommen. 

2 5} /. und F. L Adelman. The Dynamic Properties of the Klein-
Goldberger Mode), Econometrica Vol 27,1959 S. 596-625 

Die Klasse der ARIMA-Model le ist so angelegt, daß in 

ihrem Rahmen in flexibler Weise eine Reihe von Mo­

delltypen spezifiziert werden kann. Sie umfaßt alle 

mögl ichen Kombinat ionen von Model len, die dadurch 

entstehen, daß jeweils einer oder zwei der drei be­

schriebenen Operatoren Null gesetzt wird Als Bei­

spiel sei ein besonderer Fall angeführt, der in der Li­

teratur als "Random Walk" bezeichnet w i rd : Die Origi­

nalreihe entspr icht einem nichtstat ionären Prozeß 

Wendet man darauf einen Differenzen O p e r a t o r erster 

Ordnung an, d. h man bildet einfach Differenzen die­

ser Reihe, so bleibt ein reiner Zufallsprozeß übr ig. A u ­

toregressiver und "Moving-average"-Operator sind 

somit in d iesem Fall Null 

Der Modellbau 

Wie best immt man nun für eine in der Wirkl ichkeit be­

obachtete Zeitreihe das adäquate Modell und seine 

Parameter? Box — Jenkins schlagen dafür ein 

eigenes Modellbauverfahren vor 

Der erste Schrit t besteht in der Modellspezifikation, 

d h in der Feststel lung des Model l typs. Dabei wi rd 

zunächst klargestellt, ob die Reihe stationär ist, w id­

rigenfalls muß die Art der Dif ferenzenbildung gefun­

den werden Ist der Prozeß stationär, gilt es heraus­

zuf inden, ob er durch ein autoregressives oder ein 

"Moving-average"-Model l oder eine Mischung aus 

beiden adäquat abgebildet werden kann, und welcher 

Ordnung die entsprechenden Parameter s ind. Zur 

Modellspezif ikation bedient man sich zweier Instru­

mente, nämlich der Autokorrelat ionsfunkt ion und der 

partiellen Autokorrelat ionsfunkt ion Die Korrelation 

der laufenden Werte x, einer Reihe mit um k Perioden 

verschobenen Werten der gleichen Reihe (Autokorre-

lation) wird wie folgt berechnet : 

n—k I n 

x ist der Mittelwert 

Es empfiehlt sich, die Autokorrelat ionen für eine 

Reihe von Verzögerungen, etwa über die Länge eines 

oder eines halben Konjunkturzyklus, zu berechnen 

Die Autokorrelat ionskoeff iz ienten für eine Folge von 

^Verzögerungen ergeben die sogenannte Autokor re­

lat ionsfunkt ion, aus der Schlüsse auf Ar t und Ord­

nung des zugrundel iegenden Prozesses gezogen 

werden können Es seien nur drei Beispiele ange­

führt : 

1 Sind die Autokorrelat ionskoeff iz ienten für aufeinan­

derfolgende ks nahe bei Eins und verändern sich 

kaum, so ist die Reihe nicht stat ionär; es sind daher 

Differenzen zu bi lden 
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Abbildung 1 Abbildung 3 

2 Hat der Autokorrelat ionskoeff iz ient für k = 1 z B 

einen Wert von 0,5 und die Werte für die weiteren Ä*S 

sind Null bzw nicht signifikant von Null verschieden, 

so deutet dies auf ein "Moving-average"-Model l er­

ster Ordnung hin 

Abbildung 2 

3 Zeigt die Autokorrelat ionsfunkt ion von k = 1 an 
einen exponentiel l abfallenden Verlauf, dann liegt ein 
autoregressives Modell erster Ordnung vor. 

Die partielle Autokorre lat ionsfunkt ion, das zweite 

Hilfsmittel zur Best immung der Ordnung der Operato­

ren, stellt eine Transformation der Autokorre lat ions­

funkt ion dar. Die unendliche Anzahl der Autokorre la-

t ionen eines autoregressiven Prozesses der Ordnung 

p w i r d nun als p Funktionen dieser Autokorre lat ionen 

abgebildet Konkret bedeutet dies, daß sich in der 

partiellen Autokorrelat ionsfunkt ion beispielsweise ein 

autoregressiver Prozeß erster Ordnung (Beispiel 3) 

nur in einem signifikanten Wert für Ar = 1 manifestiert, 

wie dies in der Autokorrelat ionsfunkt ion für den "Mo-

ving-average"-Prozeß erster Ordnung (Beispiel 2) der 

Fall war. 

Bei der Modellspezif ikation gilt das Prinzip der Spar­

samkeit hinsichtl ich der verwendeten Parameter, d h 

von mehreren äquivalenten Modellalternativen wird 

die mit der ger ingsten Anzahl von Parametern vorge­

zogen 

Erwähnt sei noch, daß bei den meisten ökonomi ­

schen Zeitreihen die Variation der Beobachtungen 

mit dem Niveau der Zeitreihe zunimmt, also keine 

konstante Varianz über die Zeit vorl iegt Um dies zu 

erreichen, ist es notwendig, die vor l iegenden Daten in 

Logar i thmen umzuformen. 

Der zweite Schri t t ist die Schätzung der Parameter 
des (vorläufig) spezifizierten Model ls Üblicherweise 

wird ein nichtl ineares Regressionsprogramm verwen­

det, fallweise werden "Maximum-Likel ihood"-Schät-

zungen gemacht 

Schließlich muß das Modell überprüft werden. Abge­

sehen von der Beurtei lung der geschätzten Parame­

ter auf Grund der Konfidenzintervalle liegt der 

Schwerpunkt der Kontrolle auf den Autokorrelat ionen 
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der Residuen Ergibt sich, daß die Residuen unabhän­

gig normal — mit Mittelwert Null und konstanter Va­

rianz — verteilt s ind, also einem reinen Zufallsprozeß 

gehorchen, dann kann das Modell akzeptiert, gege­

benenfalls interpretiert und, worauf das Hauptinter­

esse liegt, zur Prognose verwendet werden Sind die 

Residuen jedoch nicht unabhängig, ist eine Revision 

der Modellspezif ikat ion und eine Neuschätzung er­

forderl ich 

Bivariate Modelle 

In der einschlägigen Literatur werden Ansätze dieses 

Typs auch als Transferfunkt ionsmodel le bezeichnet 

Es handelt sich dabei um Zeitreihenmodelle, die für 

die Beschreibung einer best immten Zeitreihe nicht 

nur die in dieser Reihe befindliche Information nut­

zen, sondern darüber hinaus auch noch Informatio­

nen aus einer anderen Reihe Univariate ARIMA-Mo-

delle können als Vorstufe zu solchen bivariaten Mo­

dellen angesehen werden. 

Auf Grund ökonomischer Hypothesen, best immter 

Vermutungen oder Beobachtungen wird davon aus­

gegangen, daß zwischen zwei Zeitreihen, der Output-

Reihe yt und der Input-Reihe xp ein Zusammenhang 

besteht. Es werden zunächst für jede der beiden Rei­

hen univariate ARIMA-Model le spezifiziert und ge­

schätzt Aus den verbleibenden "White-noise' ' -Rei­

hen der beiden Variablen wird versucht, mit Hilfe von 

Kreuzkorrelat ionen einen Zusammenhang zwischen 

beiden Größen zu f inden Es geht also nur um den 

Zusammenhang, der nach Bereinigung jeder Reihe 

um ihre autodynamische Struktur übrigbleibt. Ist ein 

solcher gegeben und entspr icht er der erwarteten 

Richtung, nämlich im Zeitablauf gesehen von der In-

put-Variablen xt zur Output-Variablen y, laufend, dann 

wird ein Transferfunkt ionsmodel l geschätzt In die­

sem Fall ist es übl ich, das ARIMA-Model l der Input-

Reihe auch auf die Output-Reihe anzuwenden 

Im Zusammenhang mit Tranferfunkt ionsmodel len 

spricht man auch von dynamischer Regression — ge­

dacht als Erweiterung der Regressionstheor ie für 

Zeitreihen. Transferfunkt ionsmodel le haben fallweise 

die Form von "Distr ibuted- lag"-Model len. Die Bedeu­

tung solcher bivariater Modelle für die Konjunkturpro­

gnose liegt In der Verwendung vorauseilender Indika­

toren als Input-Variabler. 

In terventionsanalyse 

In ökonomischen Zeitreihen schlagen sich oft S törun­

gen infolge besonderer Ereignisse, wie Wit terungs­

einflüsse, Streiks, pol i t ische Krisen, aber auch Reak­

t ionen auf diskret ionäre wir tschaftspol i t ische Maß­

nahmen nieder. Solche Schocks, die nicht sofort ab­

sorbiert werden und eine gewisse Zeit nachwirken, 

können zwar, wie schon früher erwähnt, durch "Mo-

ving-average"-Modei le erfaßt werden Dies gilt aber 

nicht allgemein Box — Tiao 2 6} haben daher für sol­

che Ereignisse ein spezielles formales Vorgehen ent­

wickelt , die sogenannte Interventionsanaiyse Dabei 

werden univariate ARIMA-Model le durch Einführung 

von Dummy-Variablen ergänzt, wie dies in ähnlicher 

Weise auch in der tradit ionellen Regressionsanalyse 

geschieht. Für die Zeit der Wirksamkeit des Ereignis­

ses nimmt diese Variable den Wert Eins an, sonst ist 

sie Null Die Schätzung der Parameter für die 

Dummy-Variable erlaubt einerseits eine annähernde 

Quantif izierung des Sondereinf lusses, andererseits 

verbessert sie die Voraussetzungen für die Prognose, 

da die geschätzten Parameter des ARIMA-Model ls , 

insbesondere jene des "Moving-average"-Tei ls, von 

Sondereinf lüssen nicht betroffen sind 

Traditionelle Institutsmethode und Verfahren der 
Zeitreihenanalyse — ein Vergleich ihrer Treffsicherheit 

Die im vor igen Abschni t t kurz beschr iebenen Verfah­

ren werden nun dazu verwendet, Zeitreihenmodel le 

für die wicht igsten Größen der Volkswir tschaft l ichen 

Gesamtrechnung zu schätzen Aus Platzmangel und 

aus drucktechnischen Gründen wird darauf verzich­

tet, diese Model le hier im Detail abzudrucken. Über­

dies unterscheiden sich die einzelnen Modelle formal 

nur sehr wenig voneinander. Eine kurze allgemeine 

Charakterist ik dürfte daher zur Information völlig aus­

reichen. 

Der Untersuchungszei t raum erstreckt sich in den 

meisten Fällen vom I. Quartal 1954 bis zum IV. Quartal 

1979 In allen Reihen ist ein ausgeprägter Trend zu 

beobachten, und überdies nehmen die Varianzen mit 

den Mit telwerten zu Daher werden die Originalreihen 

zu Logar i thmen transformiert , um ihre Varianzen zu 

stabil isieren Der Trend wird durch Bi ldung von ersten 

Differenzen dieser Logari thmen, was in etwa Wachs­

tumsraten entspr icht , ausgeschaltet Da aber mit 

Quartalsdaten gearbeitet wi rd, haben die umgeform­

ten Reihen noch ein ausgeprägtes Saisonmuster. Die­

ses wird durch die Bi ldung von vierten Dif ferenzen, 

d h. durch die Verwendung von Vor jahresabständen, 

geglättet. Die auf diese Weise transformierten und 

differenzierten Reihen sind dann wei tgehend stat io­

när, d h weder Mit telwert noch Varianz sind zeitab­

hängig; sie können daher für die Schätzung von Zeit-

reihenmodellen verwendet werden Diese Schätzung 

zeigt, daß keine autoregressiven Parameter benöt igt 

werden. Es reicht eine beschränkte Zahl von " M o -

ving-average"-Parametern Um verschiedene Sonder­

einflüsse, die in der untersuchten Zeitspanne des öf-

") Box — Tiao (1975) 
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teren auftraten, aufzufangen, werden schließlich noch 

spezielle Dummy-Vahable in die einzelnen Modelle 

eingeführt Dafür wird die Methode der Interventions­

analyse verwendet 2 7 ) 

Aus diesen Modellen werden vorerst Quartalsprogno­

sen für die wicht igsten Aggregate der Volkswirt­

schaft l ichen Gesamtrechnung für die Zeit von 1974 

bis 1979 erstellt. Dabei handelt es sich um echte Ex-

ante-Prognosen Für jeden Prognosezei tpunkt wur­

den die Modelle mit den bis dahin verfügbaren Daten 

neu geschätzt und auf ihre stat ist ische Verläßlichkeit 

geprüft . 

Diese Quartalsprognosen werden dann zu Jahrespro­

gnosen summiert , und zwar für die mit der Prognose­

tätigkeit des Insti tutes korrespondierenden Termine 

März, Juni, September und Dezember. Diese Vorher­

sagen bi lden das Ausgangsmaterial für die Berech­

nung von Prognosegenauigkeitsmaßzahlen. 

Diese Maßzahlen für die Zeitreihenmodelle sind in 

Übersicht 4 zusammengefaßt Für Vergleichszwecke 

werden in Übersicht 3 die entsprechenden Kennzah­

len für die tradit ionellen Inst i tutsprognosen gegen­

übergestel l t . Die Werte in Übersicht 3 für die Progno­

segenauigkeitsmaße der Inst i tutsprognose der siebzi­

ger Jahre weichen von jenen der Übersicht 2 aus dem 

ersten Teil dieser Arbei t etwas ab, vor allem in der 

Größe des RMS-Prognosefehlers. Das erklärt sich al­

lein aus der Tatsache, daß die Zahl der analysierten 

Prognosen in beiden Fällen verschieden ist Im ersten 

Abschn i t t dieser Arbeit wurden nur die Prognosen 

analysiert, die im Dezember eines Jahres für das 

kommende Jahr erstellt wurden. Im vor l iegenden A b ­

schnit t hingegen wurden sämtliche Prognosen in die 

Untersuchung einbezogen, nämlich die im September 

und Dezember des laufenden Jahres über die Ent­

wick lung im kommenden Jahr sowie deren vier Revi­

sionen im Laufe des darauffolgenden Jahres Ein Ver­

gleich der Übersichten 2 und 3 ermögl icht daher Aus­

sagen darüber, ob diese Prognoserevisionen zu einer 

Verbesserung der Treffsicherheit führen Man erkennt 

sofort , daß dies eindeutig der Fall ist 

Es mag nun etwas problemat isch erscheinen, Pro­

gnosen mit verschiedenem Vorhersagehorizont für 

die Berechnung der Genauigkeitskennzahlen völlig 

gleich zu behandeln Diese Vorgangsweise wurde vor 

allem deshalb gewählt, weil sich dadurch die Zahl der 

zur Verfügung stehenden Beobachtungen von 6 auf 

36 erhöht Der Nachteil besteht darin, daß man nicht 

erkennen kann, wie sich die Treffsicherheit der Pro­

gnosemethoden bei einer Variation in der Länge des 

Prognosehor izonts entwickelt Für die Beurtei lung 

der tradit ionellen Inst i tutsprognosen ergeben sich 

keine Probleme, weil die eingangs erwähnte frühere 

Studie und der erste Abschni t t der vor l iegenden Ar­

beit darüber hinreichend Information liefern. Bei der 

2 7 ) Vgi dazu Box — Tiao (1975) 

Beurtei lung der Zeitreihenmodelle hingegen ist Vor­

sicht geboten. Bei der gewählten Vorgangsweise 

wäre es durchaus denkbar, daß eine eventuelle Über­

legenheit eines Zeitreihenmodells nur daraus resul­

t iert, daß dieses Modell für einen kurzen Prognoseho­

rizont (vielleicht bis drei Quartale) ext rem gute Vor­

hersagen liefert, während die Treffsicherheit bei län­

gerem Prognosehor izont stark nachläßt Um derart ige 

Trugschlüsse zu vermeiden, wurden für die Zeitrei­

henmodelle — ähnlich wie im ersten Abschni t t für die 

tradit ionellen Inst i tutsprognosen — separat Vorher­

sagen mit einem Prognosehor izont von fünf Quarta­

len untersucht Auf die Ergebnisse dieser Analyse 

wird weiter unten im Text eingegangen 

Im Grunde sprechen die Ergebnisse der Ubersich­

ten 3 und 4 für s ich. Es genügt somit ein kurzer Kom­

mentar. In mehr als der Hälfte der untersuchten Fälle 

haben die Zeitreihenverfahren einen kleineren mitt le­

ren quadrat ischen Prognosefehler als die Inst i tutsme­

thode Die zum Teil beachtl ichen Unterschiede in der 

Treffsicherheit lassen Zweifel an der Gült igkeit der 

eingangs erwähnten Hypothese aufkommen, daß Zeit­

reihenverfahren nur bei sehr kurzem Prognosehor i ­

zont zu einer Verbesserung der Vorhersagen beitra­

gen können Diese Frage wurde daher genauer unter­

sucht . Ähnl ich wie im ersten Teil dieser Studie wur­

den auch für die Zeitreihenverfahren Genauigkeits­

maße nur unter Verwendung der im Dezember des 

Vorjahres erstell ten Prognosen berechnet Dabei 

zeigt sich, daß die Zeitreihenverfahren in den meisten 

der Fälle, wo sie in den Übersichten 3 und 4 besser 

abschneiden, auch hier kleinere RMS-Prognosefehler 

aufweisen Ihre Treffsicherheit wird allerdings, wie zu 

erwarten war, durch die Verlängerung des Prognose­

horizonts etwas verschlechtert Die Abnahme der 

Prognosegüte hält sich aber in sehr engen Grenzen 

Die Hauptgröße der Volkswir tschaft l ichen Gesamt­

rechnung ist in Übersicht 3 das Brutto-Nat ionalpro­

dukt, in Übersicht 4 das Bru t to in landsproduk t Der 

Grund für den Unterschied liegt in der Publikation 

einer neuen Volkswirtschaft l ichen Gesamtrechnung 

Die Inst i tutsprognosen wurden bis September 1978 

für die Größen der alten Gesamtrechnung, also das 

Brutto-Nat ionalprodukt, erstellt, die Zei t re ihenmo­

delle hingegen wurden für die Größen der neuen 

Rechnung, also das Bru t to in landsproduk t , geschätzt 

(die Werte vor 1964 wurden mit Hilfe der Wachstums­

rate verkettet) Daß die beiden Verfahren zur Pro­

gnose etwas divergierender Datenmengen eingesetzt 

werden, könnte zu gewissen Verzerrungen der Er­

gebnisse führen. Soweit es sich auf Grund früherer 

Untersuchungen beurteilen läßt, dürf te diese Tatsa­

che die Zeitreihenverfahren etwas schlechter ausse­

hen lassen Einfache Zeitreihenverfahren, wie ARIMA-

Modelle, br ingen im Falle des Bru t to in landsproduk­

tes keine Verbesserung der Prognosegüte Ihre 

RMS-Prognosefehler sind etwas größer als die in 
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Übersicht 3 

Treffsicherheit des traditioneilen Institutsprognoseverfahrens 

Variable RMS-Pro-
gnose-
fehler 

U V W UM iß iß iß iß a b 

Brutto-Nationalprodukt (nominell) 2 42 0 25 0,83 0 56 0 00 0 01 0 99 014 0,86 3.02 0.67 

Brutto-Nationalprodukt (real) 2 08 0,54 0,81 0 48 0,00 010 0 90 003 0 97 0 47 0 81 
Privater Konsum (nominell) 234 0 22 0 66 0 41 0,06 002 0 92 0 02 0,92 0 52 0 90 

Privater Konsum (real) 2,32 0.52 0 72 0 41 0 07 0 27 0 66 0 02 0,91 - 1 19 1 16 

Brutto-Anlageinvestitionen (nominell) 3,50 0 35 0 66 0 40 0,02 009 0 89 0 00 0 98 -0.05 0.95 

B rutto-Anlagemveslitionen (rea t ) 3 54 0 67 0 71 043 0,05 0 17 078 0 00 0 95 - 0 08 1.02 

Exporte i w S (nominell) 6 42 0 48 0.85 0 50 0,00 0 06 0 94 0 07 0,93 2 96 0 72 

Exporte i w S (real) . 5 23 062 0.84 0,50 000 0 10 0 90 004 0,96 1 43 0 77 

Warenexporte It Handelsstatistik 
(nominell) 8 23 0 52 0.84 0 47 0,01 0 08 091 005 0,94 3 46 0 76 

Warenexporte It Handelsstalistik (real) 6 29 0 60 0 88 0 49 0,01 009 0,90 0 06 0,93 2 74 0 72 

Importal w S (nominell] 7 82 0,50 0 72 0 41 0,00 0 15 0,85 0 00 1,00 004 0 96 

Importe i w S (real] . . . 6 87 0 66 0 78 0 46 0.00 0 25 0 75 0 00 1.00 - 0 50 1.04 

Warenimporte It Handelsstatistik 
(nominell) , . . . 3 22 0 49 0 76 042 0,01 0 10 0,89 0 01 0.98 2 69 0 88 

Warenimporte It Handelsstatistik (real) 7 83 067 0 81 0,50 0 01 0 21 0 78 0 00 0 99 1 06 0,94 

Unselbständig Beschäftigte . 0 66 0 49 0 81 0 50 013 0 06 0.81 0 27 0 60 0 53 0.65 

Impliziter Deflator Brutto-National­
produkt 1,08 016 0 45 0,54 0 00 013 0.87 002 0 98 - 0 41 107 

Verbraucherpreisindex 
(ohne Saisonprodukte) 0.54 0 08 0 24 0,35 0 08 0,00 0 92 002 0 90 0 06 0 97 

Treffsicherheit der 

Variable RMS-Pro-
gnose-
fahler 

U V W 

Brutto-Inlandsprodukt (nomineil)') 1,51 016 0 58 040 
Brutto-Inlandsprodukt (real)') 1 94 0 47 0 75 044 
Privater Konsum (nominell) 1 15 011 0 30 0 22 
Privater Konsum (real) 1 19 0 27 0 38 0 22 
Brutto-Anlageinvestitionen (nominell) 5,83 0,58 1 14 0 51 

Brutto-Anlageinvestitionen (real) 4 46 0 90 1 00 0,53 
Exporte i w S (nominell) 6 50 049 0 95 0,56 
Exporte i w S (real) 610 072 1 16 0 68 

Warenexporte It Handelsstatistik 
(nominell) 6.47 041 0 66 0,87 

Warenexporte It Handelsstatistik (real] 4 58 043 064 0,35 

Importal w S [nominell) 8 71 0,52 0 80 0 46 
Importe i w S (real) 7 49 0 67 0 85 0 50 

Warenimporte It Handeisstatistik 
(nominell] 6 91 0,42 064 0 36 

Warenimporte It Handelsstatistik (real) 543 0 47 0.57 035 
Unselbständig Beschattigte 0 61 045 0 75 0 47 

Impliziter Deflator: Brutto-Inlands­
produkt 1,54 0 24 0 67 0 68 

Verbraucherpreisindex 
(ohne Saison produkte) 1 11 017 0 50 0 77 

Übersicht 4 

Zeitreihenmodelle 

UM iß iß ß ß ä 0 

0,02 0,04 0,94 0,02 0 96 0,62 0.92 
004 0 06 0,90 0,03 0 93 019 0,84 

010 0 05 0 85 0 01 0 89 -0,66 1 03 
0 00 003 0 97 0 00 1 00 011 0.99 
0 01 0 02 0,97 0 22 0 77 4 65 0 42 

0 00 0 01 0 99 0 21 0 79 1 07 0 50 
0 01 0 08 0 91 0 09 0,90 4 04 0 61 

0 00 0 01 099 0 38 0,62 4 40 0 36 

0 00 011 0 89 0 01 0,99 0 38 0 95 

0 02 D00 0 98 0 07 0,91 0 87 0 82 

000 018 0 82 0 01 0,99 0 60 0 91 

0 01 014 085 0 03 0 96 0,59 0 81 

003 017 0 80 0 00 0 97 3 75 1 06 

005 013 0 82 001 0 94 - 1 57 1 05 
0,08 001 091 016 0 76 0 18 0 72 

0,01 0 08 0 91 0 01 0 98 0,59 0,93 

0,03 003 0 94 0 00 0 97 0 08 0 96 

fflWS-Prognosefehier Wurzel aus mittlerem quadratischem Prognosefehler 
U /JMS-Fehler verglichen mit „No-ohange'-Extrapolation, 

V flMS-Fehler verglichen mit „Average-change"-Extrapolation 
W. fljWS-Fehier, verglichen mit lrLast-change"-Extrapolation 

ilM Biasanteil am mittleren quadratischen Prognosefehler 

iß Varianzanteil am mittleren quadratischen Prognoselehler. 
iß Kovarianzanteil am mittleren quadratischen Prognosefehler, 

iß Regressionsanteil am mittleren quadratischen Prognosefehler 
iß Storameil am mrttleren quadratischen Prognosefehler 

a Regressionskenstante, aus der Regression der realisierten 
b Regressionskceffizlent, Änderungen auf die prognostizierten Änderungen 

^ Diese Prognosen wurden nicht direkt aus einem Zeitreihenmodell gewonnen sondern durch Multiplikation der Prognosen des realen Brutto-inlandsproduktes und des zuge­
hörigen Deflators errechnet — ! ) Diese Prognosen wurden mit einem Transferfunktionsmodeli erstellt 

Übersicht 3 für die tradit ionellen Inst i tutsprognosen 

ausgewiesenen Fehler, Es wurden daher auch etwas 

komplexere Techniken der Zeitreihenanalyse ange­

wendet Es boten sich vor allem die sogenannten 

Transferfunkt ionsmodel le an Bei diesem Modell typ 

wird nicht nur die eigene Vergangenheit der zu pro­

gnost iz ierenden Reihe verwendet, sondern darüber 

hinaus noch Information herangezogen, die aus einer 

anderen, vorausei lenden Reihe s tammt Dies ist das 

einzige Mal, daß in der vorl iegenden Arbei t auf Trans­

fer funkt ionsmodel le zurückgegri f fen wi rd Die Erfah­

rungen mit zahlreichen Transferfunkt ionsmodel len für 
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Paare alfer wicht igen makroökonomischen Zeitreihen 

Österreichs werden an anderer Stelle publ iz ier t 2 8 ) 

Für die Prognose des realen Bru t to in landsproduk tes 

wird ein Transferfunkt ionsmodel l verwendet, in dem 

die reale Exportentwicklung als vorauseilender Indika­

tor aufscheint Für die exportabhängige Wirtschaft 

Österreichs scheint ein derart iger Ansatz sehr plausi­

bel zu sein Auf den ersten Blick sind allerdings die 

Verbesserungen, die dieses Modell im Vergleich zur 

Inst i tutsmethode bringt, nicht großartig Man sollte je­

doch fo lgendes berücks icht igen: Zum einen sind die 

Inst i tutsprognosen für das Brut to-Nat ionalprodukt 

bzw neuerdings Brut to- In landsprodukt seit jeher be­

achtl ich gut, vor allem im Vergleich zu den Vorhersa­

gen für die einzelnen Komponenten Die Verbesse­

rungsmögl ichkei ten sind somit von vornherein be­

schränkt Zum anderen täuscht hier der in Über­

sicht 3 ausgewiesene RMS-Prognosefehler etwas Im 

Untersuchungszei t raum ergab sich der relativ seltene 

Fall, daß eine Prognose bereits im September des 

vorangehenden Jahres exakt richtig erstellt wurde, 

und zwar war dies die Prognose des realen B r u t t o i n ­

landsproduktes für das Jahr 1978 Dabei spielte frei­

lich der Zufall eine gewisse Rolle Die Prognosen für 

die einzelnen Komponenten wiesen nämlich Fehler 

auf, die sich im Aggregat kompensier ten. Vernachläs­

sigt man diesen "Glückstref fer", so vergrößert sich 

der RMS-Prognosefehler merkl ich. Damit soll nicht 

die Inst i tutsprognose herabgesetzt, sondern nur die 

Voraussetzung für einen fairen Vergleich geschaffen 

werden Scheinen im Falle des realen Bru t to in lands­

produktes die Zeitreihen verfahren vom Zufall etwas 

benachteil igt, so ist für die nominelle Größe das Ge­

genteil der Fall So gut, wie es nach Übersicht 4 den 

Anschein hat, s ind die Verfahren der Zeitreihenana­

lyse wieder nicht Die Prognosen für das nominelle 

Brut to- In landsprodukt werden indirekt gewonnen, da 

— wie schon eingangs erwähnt wurde — ein ARIMA-

Modell hier kaum etwas bringt und kein Transferfunk­

t ionsmodel l zur Verfügung steht. Es wurden die Vor­

hersagen aus dem oben erwähnten Transferfunk­

t ionsmodel l für das reale Produkt mit Prognosen des 

Bru t to in landsproduktdef la to rs multipliziert, die aus 

einem eigenen ARIMA-Model l für diese Größe stam­

men. Wie sich zeigt, scheint diese Vorgangsweise 

ganz gut zu funkt ionieren Man sollte jedoch nicht 

übersehen, daß sich Fehler der beiden Modelle kom­

pensieren dürf ten, was diese Prognosen etwas zu 

günst ig erscheinen läßt. 

Alles in allem läßt sich für das Brut to- In landsprodukt 

fo lgendes festste l len: Es scheint durchaus mögl ich 

zu sein, die Prognosen für diese Größe durch das 

Hinzuziehen von Zeitreihen verfahren bei der Progno­

seerstel lung zu verbessern. Der Umfang dieser Ver­

besserungen dürfte sich allerdings in Grenzen hal­

ten 

") Ledolter — Schebeck — Thury (1980) 

Weit größere Verbesserungsmögl ichkei ten dürften 

für den privaten Konsum gegeben sein Wenn man 

die Prognosefähigkeit als Kriterium für die Qualität 

eines Modells ansieht, scheint sich diese Reihe her­

vorragend für die Modell ierung durch Zeitreihenver­

fahren zu eignen Der private Konsum enthält eine 

stark ausgeprägte systematische Komponente, die 

im Zeitablauf keinen allzu starken Schwankungen un­

terworfen ist Diese systematische Komponente wird 

durch Sondereinf lüsse und einen Zufallsfehler überla­

gert Sie wi rd wei tgehend durch einen Ursachenkom­

plex hervorgerufen, den man in der ökonomischen 

Theorie mit dem Begriff der Konsumneigung verb in­

det Entscheidend für die gute Schätzung dieses Zeit­

reihenmodells dürfte die Tatsache sein, daß die 

Reihe des privaten Konsums durch mehrere andere 

Studien sehr gut bekannt äst, insbesondere was Son­

dereinflüsse anbelangt. Diese Sondereinf lüsse lassen 

sich vor allem auf zwei Tatbestände zurückführen. 

Zum einen kommt es zu Verschiebungen der Kon­

sumausgaben zwischen I und II. Quartal, je nachdem, 

in welches Quartal eines Jahres Ostern fällt. Zum an­

deren hatten die Einführung der Mehrwerts teuer mit 

Jahresbeginn 1973 und die Einführung eines speziel­

len Mehrwertsteuersatzes für Luxusgüter mit Jahres­

beginn 1978 starke Rückwirkungen auf die privaten 

Konsumausgaben. In beiden Fällen werden diese 

Rückwirkungen durch die Aufnahme von speziellen 

Dummy-Variablen in das zu schätzende Model l aufge­

fangen Die Intervention an der Jahreswende 1977/78 

ist hier von besonderer Bedeutung, weil sie den an­

gestrebten Prognosevergleich direkt tangiert. Die 

Einführung eines speziellen Mehrwertsteuersatzes 

für Luxusgüter war bereits einige Zeit im voraus be­

kannt und wurde im Modell bei der Prognoseerste l ­

lung im September und Dezember 1977 berücks ich­

tigt, und zwar sowohl für die Ergebnisse des Jahres 

1977 als auch für die Vorhersagen für das Jahr 1978. 

Auf ähnliche Weise verfuhr das Institut bei der Erstel­

lung seiner Prognosen nach den herkömmlichen Ver­

fahren . An der Vorgangsweise im Modellbau war aller­

d ings nicht korrekt, daß Parameterschätzwerte be­

nützt wurden, die zu diesem Zei tpunkt noch gar nicht 

geschätzt waren Auf Grund dieser Unkorrekthei t 

sind sicher die in Ubersicht 4 angegebenen RMS-Pro­

gnosefehler im Falle des privaten Konsums etwas zu 

niedrig. Dazu ließe sich argument ieren, daß es sehr 

wohl mögl ich gewesen wäre, durch ausgedehntes 

Experimentieren hinreichend genaue Vorstel lungen 

über die Größenordnung dieser Parameter zu entwik-

keln. Nur aus Zeitmangel sollte diese etwas mühse­

lige Arbei t erspart bleiben 

Völlig konträr ist die Situation bei den Brut to-Anlage­

investi t ionen. Hier t ragen die Verfahren der Zei trei­

henanalyse überhaupt nichts zur Verbesserung der 

Prognosen bei. Der Grund dafür dürf te darin l iegen, 

daß die Investi t ionsneigung der Unternehmer von 
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mehreren Faktoren beeinflußt wi rd, die in einzelnen 

Jahren eine sehr unterschiedliche Bedeutung haben. 

Die invest i t ionsneigung schwankt daher von Jahr zu 

Jahr stark. Als Folge davon ist in der realisierten Zeit­

reihe die systematische Komponente nur schwach 

ausgeprägt, und die errat ischen Schwankungen do­

minieren 

Im Außenhandel erhält man unterschiedl iche Resul­

tate, je nachdem, für welche Variablen Prognosen ab­

gegeben werden Für die Exporte und Importe im 

wei teren Sinn verbessert die Verwendung von Zeitrei­

henverfahren die Treffsicherheit der Vorhersagen 

nicht Für Warenexporte und Warenimporte laut 

Handelsstatistik hingegen weisen die Zei t re ihenmo­

delle kleinere RMS-Prognosefehler auf als die tradit io­

nelle Inst i tutsmethode. Vor allem bei den realen Grö­

ßen ist der Unterschied doch substantiel l Dieses Er­

gebnis überrascht nicht, wenn man bedenkt, daß bei 

den Außenhandelsreihen im weiteren Sinn der Reise­

verkehr und die Stat ist ische Differenz der Zahlungsbi­

lanz eine nicht unbedeutende Rolle spielen Eher 

überraschte, daß das Institut Exporte und Importe im 

weiteren Sinn mit kleineren Fehlern prognost iz ierte 

als Warenexporte und Warenimporte laut Handelssta­

tistik. Hier besteht wieder der Verdacht, daß sich — 

ähnlich wie beim Brut to- In landsprodukt — Prognose­

fehler bei den Komponenten im Aggregat kompen­

sierten. 

Bei den Beschäf t igungsprognosen besteht kaum ein 

Unterschied zwischen Inst i tutsmethode und Zeitrei­

henverfahren. Bei den Preisprognosen — untersucht 

am Beispiel der Verbraucherpreise ohne Saisonpro­

dukte — verzeichnet die traditionelle Inst i tutsme­

thode weit bessere Ergebnisse als das korrespondie­

rende Zeitreihenmodel l Das scheint weniger an der 

Schwäche dieses Zeitreihenmodelis zu liegen als ein 

Beweis für die Qualität der Inst i tutspreisprognose zu 

sein Vor allem ist es gelungen, unter den weit 

schwier igeren Verhältnissen in den siebziger Jahren 

die Treffsicherheit dieser Prognosen sogar noch zu 

erhöhen, was aus einem Vergleich der Übersichten 1 

und 2 klar hervorgeht Hier sei nochmals auf die 

schon erwähnte institutionelle Besonderheit der 

Preisniveaubest immung in Österreich verwiesen 

Anaiog zum Vergleich der Inst i tutsprognosen zwi­

schen den sechziger und den siebziger Jahren sollen 

auch im Vergleich der Inst i tutsprognosen mit Progno­

sen aus Zeitreihenmodel len für die Zeit 1974 bis 1979 

die Wendepunktfehler betrachtet werden Dies erfolgt 

wieder nur für ausgewählte Größen (BNP bzw BIP, 

privater Konsum, Brutto-Anlageinvest i t ionen, jeweils 

real, Exporte und Importe i w S nominell , Beschäft i ­

gung und Verbraucherpreisindex ohne Saisonpro­

dukte) und nur für die Dezemberprognosen Es zeigt 

s ich, daß Inst i tutsprognosen und Zeitreihenmodel l­

p rognosen insgesamt etwa gleich viele Wendepunkt ­

fehler (verschiedenes Vorzeichen der Wachstumsra­

ten) aufweisen (10 und 9). Bei den Brutto-Anlageinve­

st i t ionen schneidet die Inst i tutsprognose, mit Fehlern 

in den Jahren 1975 und 1978, besser ab als die Vor­

hersagen mit dem ARIMA-Model l , die zusätzlich in 

den Jahren 1976 und 1979 Wendepunkt fehler hatten. 

Dies dürf te sich zum Teil aus der Verwendung der In­

vest i t ionstestergebnisse für die Inst i tutsprognose er­

klären. Die Zei t re ihenmodel lprognosen können die 

Wendepunkt fehler der Inst i tutsprognosen für den pri­

vaten Konsum 1978 und für die Exporte i w S 1975 

vermeiden, machen sie aber in gleicher Weise für die 

übrigen Größen (BNP bzw. BIP 1975, Importe i . w . S 

1975 und 1978, unselbständig Beschäft igte 1975 und 

1976) mit. 

Hinsichtl ich der Fehler in den Veränderungsraten-

Wendepunkten liegen die Zeitreihenverfahren insge­

samt besser als die traditionelle Inst i tutsmethode (6 

gegenüber 10 Fehler). Vier Fehlern dieser Art in der 

Inst i tutsprognose für den privaten Konsum (1974 bis 

1977) steht nur einer (1976) in der ARIMA-Model lpro-

gnose gegenüber Die Wachstumsratenveränderung 

der Brutto-Anlageinvest i t ionen wurde mit dem Zeitrei­

henmodel l s tets richtig vorhergesagt, in der Insti tuts­

prognose einmal (1974) verfehlt. Hingegen prognost i ­

zierte das ARIMA-Model l die Veränderung der Infla­

t ionsrate des Verbraucherpreis index zweimal in die 

falsche Richtung, die Inst i tutsprognose nur einmal 

Das BNP (BIP) wurde von beiden Verfahren ohne Ver­

änderungsraten-Wendepunktfehler prognost iz iert , die 

restl ichen Größen jeweils mit einem Fehler Die Be­

t rachtung der Wendepunktfehler stützt also im gro­

ßen und ganzen die Tendenz der auf Grund der 

Thei l 'schen Maße gemachten Aussagen 

Zusammenfassung 

Diese Studie untersucht vor allem, ob eine zusätzl i­

che Verwendung von Zeitreihenmodellen im Rahmen 

der Prognoseaktivi täten des Institutes die Treffsicher­

heit der Vorhersagen verbessern könnte Die Ergeb­

nisse der Untersuchung deuten stark darauf hin, daß 

dies für einige der analysierten Variablen der Fall sein 

dürf te. Um Mißverständnisse auszuschl ießen, sei 

nochmals darauf hingewiesen, daß sie zusätzl ich ver­

wendet werden sollten und keinesfalls daran gedacht 

ist, die traditionelle Inst i tutsmethode durch Zeitrei-

henmodei le zu ersetzen 

Gegen Verfahren der Zeitreihenanalyse, und hier ins­

besondere gegen ARIMA-Model le, bestehen leider 

noch gewisse Vorbehalte. So wird behauptet, daß es 

sich dabei um Extrapolat ionstechniken handelt, mit 

denen die zuletzt beobachtete Entwicklung einer 

Zeitreihe rein mechanist isch in die Zukunft projiziert 

werde. Vor allem die ökonomische Theorie würde da­

bei völlig ignoriert. Tatsächlich unterstel len aber die 

433 



Monatsberichte 8/1980 

Verfahren der Zeitreihenanalyse sehr wohl die Exi­

stenz von dahinterl iegenden ökonomischen Gesetz­

mäßigkeiten, die in einer systematischen Entwicklung 

der untersuchten Reihe ihren Niederschlag f inden 

Ansonsten wäre die Aufspaltung einer Zeitreihe in 

eine systematische Komponente und in einen Zufalis-

fehler, wie dies bei der Spezifikation und Schätzung 

eines ARIMA-Modei ls prakt isch geschieht, sinnlos. 

Die Untersuchung zeigt sehr deutl ich, daß für Varia­

ble, die eine deutl ich ausgeprägte systematische 

Komponente aufweisen, brauchbare ARIMA-Model le 

geschätzt werden können Ist dies jedoch nicht der 

Fall, so versagen Zeitreihenverfahren. Man kann das 

auch anders ausdrücken: Lassen sich gute ARIMA-

Modelle schätzen, so ist dies ein Beweis dafür, daß 

die betref fenden Zeitreihen relativ strengen, über die 

Zeit stabilen Gesetzen fo lgen. Im untersuchten Da­

tenmaterial können der private Konsum und die 

Brutto-Anlageinvest i t ionen als zwei konträre Bei­

spiele für diesen Tatbestand angesehen werden 

In der univariaten Form der Zeitreihenanalyse wird al­

lerdings nicht versucht, beobachtete Entwicklungen 

explizit ihren mögl ichen Ursachen zuzuordnen. Bei bi-

variaten und echt multivariaten Ansätzen hingegen 

geschieht dies sehr wohl Daher besteht kein Grund 

für die Annahme, daß traditionelle ökonometr ische 

Methoden, wie beispielsweise strukturelle Glei­

chungssysteme, und Verfahren der Zeitreihenanalyse 

einander ausschließende Untersuchungstechniken 

wären, von denen nur die eine oder die andere ange­

wendet werden kann Diese beiden Gruppen von Me­

thoden können sich vielmehr gegenseit ig sehr nutz­

br ingend ergänzen. So können Zeitreihenmodelle 

wertvol le Information für die Spezif ikation ökonomet ­

rischer Gleichungssysteme liefern, insbesondere in 

der Ermitt lung der Lagstrukturen und der Behandlung 

der Gle ichungsfehler 2 9 ) 

Aus dem eingangs erwähnten Einwand gegen 

ARIMA-Model le, daß sie Extrapolat ionstechniken 

seien, fo lgt zwangsläufig ein weiterer, daß sie bei der 

Vorhersage von Konjunkturwendepunkten versagen 

Bei diesem Einwand kommt es sehr darauf an, ob 

sich ein Wendepunkt in den Daten durch leichte Ver­

änderungen in der Tendenz der Zuwachsraten ankün­

digt oder nicht. Im ersten Fall ist es ohne größere 

Schwierigkeiten mögl ich, diesen Wendepunkt mit 

ARIMA-Model len zu prognost iz ieren Im zweiten Fall 

h ingegen, beispielsweise in einer Situation wie an der 

Jahreswende 1974/75, als der A b s c h w u n g ohne das 

geringste Anzeichen schlagart ig im IV Quartal 1974 

einsetzte, versagen ARIMA-Model le Sie reagieren 

dann allerdings sehr rasch auf die neue Lage Dies 

hängt vor allem damit zusammen, daß in die mit 

ARIMA-Model len erstell ten Prognosen nicht nur die 

in der Vergangenheit beobachtete systematische Ent­

wicklung einer Zeitreihe, sondern auch Prognosefeh­

ler eingehen Gerade diese Berücksicht igung der in 

jüngster Zeit beobachteten Abweichungen zwischen 

Model lprognosen und Realisationen macht ARIMA-

Modelle zu einem sehr f lexiblen Prognoseinstru­

ment. 

Fritz Schebeck 
Gerhard Thury 

2 9 ) Vgl. dazu Zellner — Palm (1974) sowie D F. Hendry Dyna­
mic Specification in an Aggregate Demand Model of the United 
Kingdom Econometrica, Vol 42,1974 S 559-578 

434 


