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WIFO-Prognosen

Analyse der Treffsicherheit und Verbesserungsvorschlage an Hand von

Zeitreihenmodeilen

Seit den frlhen sechziger Jahren erstelit das institut
regelméBig Prognosen fiir wichtige makrotkonomi-
sche GroBen. Es scheint zweckmaBig, diese Vorher-
sagen in gréBeren Zeltabstanden grindlich zu analy-
sleren. Im ersten Teil dieser Arbeit wird untersucht,
ob es Qualitdtsunterschiede zwischen den Progno-
sen in den sechziger und in den siebziger Jahren
gibt. Um die Beurtellung auf eine objektive Basis zu
stellen, werden fir beide Zeitrdume Prognosegenau-
igkeitsmaBe berechnet. Dabei stelit sich heraus, daB
der Unsicherheitsspieiraum der Prognosen in den
siebziger Jahren stark zugenommen hat. Dies ist je-
doch kein indiz fur ein Versagen der Prognostiker,
sondern ausschiieBlich eine Folge zunehmender kri-
senhafter Entwickiungen seit Mitte der siebziger
Jahre

Im zweiten Abschnitt — dem Hauptteil der Arbeit —
wird untersucht, ob die Qualitat der Institutsprogno-
sen durch verstarkte Verwendung von in der letzten
Zeit entwickelten Prognosetechniken verbessert wer-
den kann. Die Betrachtung beschrankt sich allerdings
auf Methoden der Zeitreihehanalyse. Die Untersu-
chungsergebnisse scheinen daflir zu sprechen, daf
die zusatzliche Verwendung von Zejtreihenmethoden
bei bestimmten GréBen zu etwas besseren Vorhersa-
gen fihrt Die mégiichen Verbesserungen halten sich
freilich in Grenzen

Treffsicherheit und Qualitét der
Institutsprognosen

Dieser Abschnitt ist als kurze Anschlustudie an eine
frihere Untersuchung Uber die Qualitdt der Instituts-
prognosen konzipiert’).

Beschreibung der Prognosegenauigkeitsmafe?)

Die Beschreibung der verwendeten Mafizahlen fUr die
Prognosegenauigkeit ist eher kurz gefaft, weil diese
Kennzahlen bereits in der erwdhnten Studie detailliert
erdrtert wurden

Die zentrale Kennzahl fir die Beurteilung der Gualitét
von Prognosen ist der mittlere quadratische Progno-

') G. Thury. Treffsicherheit und Qualitit der Institutsprognosen,
Beilage 88 zu den Monatsberichten, Oktober 1870.

%) Digser Abschnitt basiert im wesentlichen auf dem Buch von
H Theil: Applied Economic Forecasting Amsterdam 1866

sefehler. Alle anderen hier verwendeten MaBe werden
durch Umformung oder Zerlegung aus dieser Kenn-
zah! ahgeleitet. Der mittlere gquadratische Prognase-
fehler (mean square error) ist folgendermaBen defi-
niert:

MSE=1 % (P—R))
ni=

In dieser Formel bezeichnet n die Anzahl der Beob-
achtungen, P, und A, symbolisieren prognostizierte
und realisierte Veranderungen der jeweils analysier-
ten Variablen Dieser Index der Prognosegenauigkeit
ist Null, wenn alle Prognosen exakt eintreffen, und
steigt mit zunehmenden Vorhersagefehlern unbe-
grenzt. Formal basiert diese MaBzahl auf einer qua-
dratischen Verlustfunktion Positive und negative Pro-
gnosefehler bekommen in ihr das gleiche Gewicht
Diese Annahme ist restriktiv, well viele Situationen
denkbar sind, in denen es vorteilhaft wiére, positiven
und negativen Prognosefehlern eine unterschiedliche
Bedeutung beizumessen. Dies wirde die Annahme
einer asymmetrischen Nutzenfunktion nahelegen
Theoretische (Wahl einer addquaten asymmetrischen
Verlustfunktion) und praktische (Gewichtung der po-
sitiven und negativen Prognosefehler) Probleme,
aber auch die geringe Zahl der zur Verflgung stehen-
den Beobachtungen waren die Ursache, daB mit einer
so simplen Verjustfunktion gearbeitet wurde®} Im-
merhin scheint es aber nicht unverniinftig zu sein, die
Schwere eines Prognosefehlers durch sein Quadrat
zu messen. Haufig verwendet man die Quadratwurzel
dieser Kennzahl — in der angloamerikanischen Lite-
ratur als root mean square error (RMSE) bezeichnet
—, um mit einer MaBzahl zu arbeiten, die die gleiche
Dimension wie die prognostizierten und realisierten
Werte hat. Diese GrdBe kann herangezogen werden,
wenn Konfidenzintervalle fir die ersteliten Prognosen
approximativ abgeschéatzt werden.

Der mittlere quadratische Prognosefehler hat jedoch
gine gravierende Schwache. Durch einen Vergleich
der Prognosefshler verschiedener Variabler kann man
keine Rickschlisse darauf ziehen, wie gut sich eine
pestimmie Prognosemethode bei der Erstellung von

% 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 Verlustfunkiionen
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Vorhersagen flr diese Variablen bewahrt hat In die
Berechnung des mittleren quadratischen Prognose-
fehlers geht n&miich keinerlei Information darlber ein,
wie schwierig es ist, eine bestimmte Variable zu pro-
gnostizieren. Variable, die von Jahr zu Jahr nur wenig
schwanken, lassen sich selbstversténdlich viel leich-
ter prognostizieren als solche, die sich jahrlich stark
adndern. Fdr derartige vergleichende Betrachtungen
muB man den mittleren quadratischen Prognosefehler
zuerst standardisieren Die so gewonnenen MaBzah-
len werden in Anlehnung an Thei/ als Ungleichheits-
koeffizienten bezeichnet

Eine erste Moglichkeit besteht darin, die zu testende
Prognosemethode mit der einfachen “No-change®-
Extrapolation zu vergleichen Diesem Vergleich ent-
spricht der folgende Ungleichheitskoeffizient:

o 2P—AY
ZA?

Nur im Falle véllig exakter Vorhersagen wird dieser
Ungleichheitskoeffizient gleich Null Solange er klei-
ner als Eins bleibt, liefert die getestete Methode bes-
sere Prognosen als die einfache “No-change®-Extra-
polation. Ein bestimmtes Prognoseverfahren kénnte
auch ein schlechteres Ergebnis bringen als die “No-
change“-Extrapolation In diesem Fall wird der Un-
gleichheitskoeffizient gréBer als Eins Eine weitere
Mdéglichkeit der Standardisierung des mittleren qua-
dratischen Prognosefehlers besteht darin, die Ergeb-
nisse einer “Average-change"-Extrapolation als Ver-
gleichsmaBstab zugrundezulegen. Der zugehdrige
Ungleichheitskoeffizient hat dann folgendes Ausse-
hen:

_3(P—AY
C3(R—R)?

In dieser Formel steht A fir den Mittelwert der im Un-
tersuchungszeitraum  tatsachlich beobachteten
Werte. Fir die Gréflenordnung dieser MaBzahl gilt
das oben Gesagte. Diese Kennzahl ist sin sehr stren-
ges PrifmaB fir die Prognosegiite Sie hat alterdings
den Nachteil, daB die “Average-change“-Extrapola-
tion in der hier verwendeten strengen Form in der
Praxis nicht anwendbar ist, weil der Mittelwert A auch
erst im nachhinein bekannt ist In der Praxis freilich
behilft man sich manchmal, indem man einen Mittel-
wert aus friheren Perioden oder aus einigen Werten
des Beobachtungszeitraums verwendet Dies geht al-
lerdings zu Lasten der Strenge des Kriteriums.

Ein in der Praxis uneingeschrénkt anwendbares Pro-
gnoseverfahren besteht darin, die letzte beobachtete
Realisation als Prognose der kinftigen Entwickiung
anzusehen (“Last-change“-Extrapolation}. Daraus re-
suitiert folgender Ungleichheitskoeffizient:
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_ S(P—R)
- Z(R_,—RY

In der zitierten fritheren Arbeit wurde — die GréBen-
ordnung dieser drei Ungleichheitskoeffizienten be-
treffend — unterstellt, daB in der Regel gilt: U/ kleiner
Wkleiner V. Im Lichte der Entwicklung in den siebzi-
ger Jahren |48t sich diese Annahme nicht mehr unein-
geschriankt aufrecht erhalten. In Zeiten, als Jahr flr
Jahr positive Anderungsraten beobachtet wurden,
war die “No-change"-Extrapolation kein sehr attrakti-
ves Prognoseverfahren. Werden jedoch sowohl posi-
tive als auch negative Anderungsraten beobachtet,
so0 kann dieses Verfahren als durchaus ernst zu
nehmende Alternative angesehen werden

Weiteren AufschluB (ber die Brauchbarkeit einer Pro-
gnosemethode liefert eine Analyse der Komponen-
ten, aus denen sich der mittlere guadratische Progno-
sefehler zusammensetzt. Theil schldgt hier zwei ver-
schiedene Zerlegungen des mittleren quadratischen
Prognosefehlers in sogenannte Ungleichheitsanteite
vor. Die erste Art der Aufspaltung liefert folgenden
Satz von Ausdricken:

1;Z(P,‘-—Fr',)2= (P—RY+ (50— 82 +2(1—r)spss

In dieser Zerlegung sind

p=lg,q. Fizliﬁ,
" n
die Mittelwerte,
1. . 15 212
sE=—2(P— P2, sg=—2(R—H)
n n

die Varianzen und

~ 3PP A—A)
r=

Sp 8
der Korrelationskoeffizient

Der erste Ausdruck auf der rechten Seite wird Null,
wenn sich die Mittelwerte der prognostizierten und
realisierten Veranderungen decken. Fehler dieser Art
werden daher als Fehler in der zentralen Tendenz be-
zeichnet. Ahnlich verhélt es sich mit dem zweiten
Ausdruck auf der rechten Seite, nur daB hier die
Standardabweichungen gegenubergestellt werden.
Fehler dieser Art haben inre Ursache in ungleicher
Variation. Der dritte Ausdruck wird Null, wenn der
Korrelationskoeffizient zwischen Prognosen und
Realisationen gleich Eins ist Fehler dieser Art haben
also ihre Ursache in unvollstandiger Kovariation

Theil schldgt noch vor, diese Fehlerkomponenten mit
dem mittieren quadratischen Prognosefehler zu nor-
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mieren, und gelangt auf diese Weise zu seinen Un-
gleichheitsanteilen:

Yo (PR
A=A
— -7
~3(P—A)

USe (8p—85)?
Lsip—py
n

o 2l1=r)sas,

1 sp—ny
n

Im folgenden bezeichnen wir U als Biasanteil, U5 als
Varianzanteil und U° als Kovarianzanteil Definitions-
gemaB gilt:

UM+ U+ U =1,

Nimmt der Biasanteil U gréBere Werte an, so deutet
dies auf schwerwiegende Fehler in den Prognosen
hin Es besteht jedoch gewisse Hoffung, daB es dem
Prognostiker mit zunehmender Erfahrung gelingt,
diese Fehlerkomponente zu reduzieren Ahnlich ver-
halt es sich mit dem Varianzanteil, nur daB hier die
Aussichten auf eine Verbesserung weniger gut sind.
Ganz hoffnungslos ist die Situation im Falle des Kova-
rianzanteils. Um hier eine Verbesserung zu erreichen,
waére es nofwendig, daB der Prognostiker lernt, so zu
prognostizieren, daB Prognosen und Realisationen
auf einer geraden Linie llegen Dies ist namlich die
Voraussetzung fur elhen kieinen Kovarianzanteil am
mittleren quadratischen Prognosefehler. Die Chance,
daB ein Prognostiker eine derartige Fahigkeit erlernen
kénnte, ist gering. Viellsicht wirden bessere theoreti-
sche Einsichten weiterhelfen.

Die obige Zerlegung des mittleren quadratischen Pro-
gnosefehfers ist in P, und A, symmetrisch; mit anderen
Worten: Man kann in den obigen Formeln P und A,
vertauschen, und die Ergebnisse bleiben die glei-
chen*) Diese Eigenschaft bringt Vor- und Nachteife
mit sich Oft wird namlich unterstelit, da8 sich eine
realisierte Anderung aus zwei Teilen, einer systemati-
schen und einer nichtsystematischen Komponente,
zusammensetzt, und daB die Proghoseanstrengun-
gen darauf gerichtet sind, die systematische Kompo-
nente richtig vorherzusagen. Die nichtsystematische
Komponente der Realisation ist im Durchschnitt Null
und zeigt keinen Zusammenhang mit den Prognosen
Eine Regression der realisierten Anderungen (A) auf
die prognostizierten Anderungen (P) hatte dann im
ldealfall folgendes Aussehen:

R, = P, + Residuum,

“) Der Biasanteil U™ sagt nichts Gber die Richtung des Bias aus,
und der Varianzanteil ° 138t nicht erkennan, ¢b die Varianz der
Prognosen oder jene der Realisationen gréBer ist. Dies wird
erst durch die weiter unten behandelten Regressionsparameter
aund b geklért.

d. h. der Koeffizient von P, ware Eins und die Kon-
stante Null Unter Beriicksichtigung dieser Uberle-
gungen &8t sich der mittlere quadratische Prognose-
fehler noch auf eine zweite Art zerlegen;

%E'(H—-R.-)’~‘=(P—ﬁ)2+ (sp—rsa)+ (1— r?)sp?

Der erste Ausdruck entspricht dem der ersten Zerle-
gung, die beiden restlichen Ausdriicke auf der rech-
ten Seite sind jedoch verschieden Weiters ist diese
Zerlegung nicht symmetrisch in F,und A,

Der Ausdruck (s, — rsg) ¢ zeigt, ob der Anstieg der
oben erwahnten Regressionsgeraden von Eins ab-
weicht. Sein numerischer Wert héngt vom Regres-
sionskoeffizienten ab, der folgendermaBen definiert
ist:

E(PI_P-)(RI“F;’) r'Sp

J(P—P)? Se

Wird dieser Koeffizient gleich Eins, dann wird der
2weite Ausdruck auf der rechten Seite der obigen
Zerlegung gleich Null.

Der Ausdruck (1 — r?) s4? ist ein MaB fur die Varianz
der nichtsystematischen Komponente der realisierten
Anderung Da annahmegem&B kein Zusammenhang
zwischen dieser nichtsystematischen Komponents
und den prognostizierten Anderungen besteht, kann
die Grofe dieses Ausdrucks vom Prognostiker nicht
beeinfluBt werden Standardisiert man diese drei Aus-
driicke wieder mit dem mittleren quadratischen Pro-
gnosefehler, so erhélt man einen neuen Satz von Un-
gieichheitsanteilen:

Ur— (8p—rsp)
~ 5 (A
yo_1—=r*)ss’
3 (p-AY

Der Biasanteil /" ist identisch mit dem aus der ersten
Zerlegung. U” wird als Regressionsantgil bezeichnet,
weil er die Abweichung der Regressionsgeraden von
Eins anzeigt (/° heiBt Stéranteil, weit sich darin die
Varianz der Storvariablen widerspiegelt. Definitions-
gemaB gilt:

U+ U+ UP =1

Auch hier hat der Prognostiker ginstigstenfalls nur
die Mébgilichkeit, die ersten beiden Anteile, némlich
UMund U, zu verringern, wihrend sich der Stéranteil
seiner Kontrolle véllig entzieht.

Die Bedeutung der soeben behandelten Zerlegung
des mittleren quadratischen Prognosefehlers tritt
noch klarer hervor, wenn man eine optirmale lineare
Korrektur der prognostizierten Anderungen anstrebt
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Hier geht es um die Frage, ob eine lineare Korrektur
der Form a + 6F, die Prognosegiite verbessern kann
Fir diesen Zweck wird jede prognostizierte Ande-
rung P, mit einem bestimmten Koeffizienten & multipli-
ziert und zum Ergebnis eine Konstante g hinzugeflgt
Eine derartige Korrektur ist allerdings nur dann sinn-
voll, wenn man annehmen kann, da8 ein Prognostiker
auch in Zukunft die gleichen systematischen Fehler
machen wird Im Idealfall wird nach einer derartigen
Kaorrektur der Bias- und Regressionsanteil am Pro-
gnosefehler verschwinden Der Stdranteil bleibt von
dieser Korrektur véllig unberthrt, weil das Quadrat
des Korrelationskoeffizienten gegeniber einer line-
aren Transformation invariant ist. Eine lineare Korrek-
tur reduziert somit den mittleren quadratischen Pro-
gnosefehler auf seinen Storanteil.

Die besprochenen Theil'schen Prognosegenauig-
keitsmafe liefern zwar eine Reihe wertvoller Beurtei-
lungskriterien fir Prognosen, doch werden andere
wichtige Aspekte dabei vernachlassigt Die Rechtfer-
tigung von Konjunkturprognosen besteht namlich in
hohem MaBe darin, dafl sie der Wirklichkeit naher
kommen als die urspringlichen Erwartungen der Un-
ternehmer und insbesondere der Wirtschaftspolitiker,
die Prognosen als Entscheidungsgrundlage verwen-
den Leider liegen bisher keine meBbaren Anhalts-
punkte Uber derartige Erwartungen vor, sodafB sich
diese Frage einer Beantwortung entzieht®). Ein weite-
rer unberdcksichtiger Gesichtspunkt sind Wende-
punktfehler Wendepunktfehler kbnnen zum einen an
Hand der Verénderungsraten (Wachstumsraten), zum
anderen an Hand der ersten Differenzen der Wachs-
tumsraten (Verdnderungsraten-Wendepunkte) fest-
gestellt werden Im ersten Fall treten Wendepunktfeh-
ier nur auf, wenn die Vorzeichen von Wachstumsra-
tenprognose und -realisation verschieden sind; Rich-
tungsfehler der Prognose, die daraus resultieren, daB
z B. eine Beschieunigung des Wachstums vorherge-
sagt wird, tatséchlich aber eine Abschwichung ein-
tritt, werden nicht registriert. Im zweiten Fall werden
solche Fehler, die flr die Prognosebenitzer von er-
heblicher Bedeutung sind, aufgezeigt®)

Qualitatsvergleich zwischen Institutsprognosen aus
den sechziger und den siebziger Jahren

Zur Methodik der WIFO-Frognosen

Die Prognose des Osterreichischen Institutes fir
Wirtschaftsforschung wird in einem vielschichtigen
Prozefl erstellt; er ist weitgehend bestimmt von der
Entwicklung des Institutes in der Nachkriegszeit und
%) Siehe dazu H. Kramer: Wirtschaftsprognosen: elne kritische
Uberprifung aus der Sicht eines Ersteilers, Wirtschaftspoliti-
sche Blatter, 5/1980.

) Zur Interpretation von Wendepunktfehlern siehe Thury
{1870)
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von der Institutsstruktur. Das Institut macht seit 1963
regelméafiig Prognosen. Seither haben sich wohi man-
che methodischen Instrumente gewandelt, insbeson-
dere sind neue hinzugekommen, doch der institutio-
nalisierte Ablauf, der sich bald herausbildete, ist im
wesentlichen gleich gebliehen Nach einer gemeinsa-
men Lagebesprechung ersiellen die einzelnen Refe-
rate Prognosen flr die ihnen zustehenden Aggregate
(Konsum, investitionen, AuBenhandel, Reiseverkehr,
Lohne, Preise, Arbeitsmarkt u a ). Voraussetzung flir
die Referatsprognosen sind Vertrautheit mit der ein-
schldgigen Theorie, genaue Datenkenntnis, grindli-
ches Wissen um die Entwicklung der Konjunktur in
der Vergangenheit und die institutionellen Gegeben-
heiten, Informationen Uber die vermutliche Entwick-
lung der “exogenen® Einflisse, wie Verhalten der
Wirtschafispolitik und Wirtschaftsablaufe im Ausland
Es ist den Referaten Uberlassen, welcher Methoden
sie sich bedienen; grundsétzlich herrscht Methoden-
freineit und Methodenpluralismus. Die Verfahren rei-
chen von einfachen, freilich durch Expertenwissen
modifizierten Extrapolationen auf Grund von Einzelda-
ten und Verhiltniszahlen bis zu dékonometrischen
Gleichungen (Regressionen) Ergebnisse von Unter-
nehmer- und Konsumentenbefragungen [investitions-
und Konjunkturtest des WIFO, vorlaufige Umsatzmel-
dungen des Institutes fir Handelsforschung, Konsu-
mentenbefragung des IFES) werden berlcksichtigt
In dieser Phase des Prognoseprozesses gibt es
keine formelle Koordination der Einzelprognosen, in-
formelle Kontakte zwischen den Referaten finden
statt. Die Referatsprognosen werden, schriftlich kom-
mentiert und begrindet, dem Konjunkurreferat Gber-
geben, das die Prognosen einzeiner GroBen zu einer
konsistenten Gesamtprognose zusammenzuflgen
hat. Dabei kénnen durchaus eigenstandige und von
den Referaten unabhidngige Vorstellungen des Kon-
junkturreferates in die Prognose einflieBen In einem
KomraunikationsprozeB mit den Referaten wird der
Entwurf einer Gesamtprognose erstellt, in einer inter-
nen Prognosesitzung diskutiert, dort fallweise leicht
modifiziert und schlieflich als Institutsprognose be-
schlossen. Diese wird der Arbeitsgruppe fir Voraus-
schauende Volikswirtschaftliche Gesamtrechnung, die
auf Empfehlung des Beirats fur Wirtschafts- und So-
zialfragen eingerichtet wurde, im Rahmen der soge-
nannten externen Prognosesitzung prasentiert. Der
beschricbene Vorgang erstreckt sich Uber zwei bis
drei Wochen. Vorgang und Ergebnis ist das, was man
als ‘Iraditionelle Institutsprognose® bezeichnen
kann.

Beim Zustandekommen der traditionellen Instituts-
prognose sollte nicht Ubersehen werden, dafl dabei
gin Element der Vorsicht eine gewisse Rolle spielt™).
Vermutliich schétzt der “offizidse® Prognostiker das

'} Siehe dazu auch K Aiginger. Das Element “Varsicht” in Zu-
kunftsdaten Monatsherichte 4/1979.
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Risiko von Fehlprognosen je nach Richiung unter-
schiedlich ein: Das Risiko, daf die Prognose von
einer “besseren” tatsdchlichen Entwickiung bertrof-
fen wird, wird geringer veranschlagt als das Risiko,
daf sich die Realisation als schiechter erweist als vor-
hergesagt. Diese Haltung ist im Hinblick auf die Ein-
stellung der offentlichen Meinung und der Wirt-
schaftspolitiker bei der Beurteilung der Prognosen
versténdlich Ist die Entwicklung besser als erwartet
oder als prognostiziert wurde, dann Uberdeckt die
Zufriedenheit eine mdgliche kritische Beurteilung der
Prognose, und speziell die Wirtschaftspolitiker kon-
nen es sich zugute halten, auf die Prognase reagiert
und ein besseres Ergebnis herbeigefihrt zu haben. In
dem BewuBtsein, dal Prognosen Reaktionen sowohi
bei Wirtschaftssubjekten als auch bei Wirtschaftspoli-
tikern hervorrufen k&nnen, werden im allgemeinen
“provokante* Prognosen vermieden®)

Das Institut ersteilt seit Ende 1974 auch regelmiBig
Prognosen mit 6konometrischen Modellen- zundchst
mit einem Quartalsmodell ung seit Mitte 1978 mit
einem Jahresmodell Die Modellprognose, die von
den gleichen Annahmen tber die exogenen Variablen
ausgeht wie die traditionelle Institutsprognose, dient
als “Kontrollrechnung” zur traditionellen Institutspra-
gnose und wird eher unter einem diese bestatigen-
den Aspekt gesehen

Das institut macht viermal jihrlich Prognosen flr
wichtige Gréfen der Volkswirtschafilichen Gesamt-
rechnung. Im Mérz und Juni wird das laufende Jahr,
im September und Dezember das iaufende und das
darauffoigende Jahr prognostiziert Haupiprognose-
termin flr das kommende Jahr ist der Dezember

Man glaubt, daB zu diesem Zeitpunkt bereits geni-
gend Information vorliegt, um die Entwicklung im

kommenden Jahr mit einiger Sicherheit vorhersagen
zu kdnnen

Der Prognosevergleich

Der Vergleich beschrankt sich auf eine Gegenuber-
stellung von Dezemberprognosen fur die Jahre 1963
bis 1969 und 1974 bis 19797).

Ubersicht 1 wiederholt zur besseren Vergleichbarkeit
die PrognosegenauigkeitsmaBe der genannten ersten
Studie. Ubersicht 2 enthlt die entsprechenden Kenn-
zahlen fur die Institutsprognosen der siebziger Jahre
In diesen Ubersichten wird der RMS-Prognosefehler
in Prozentpunkten angegeben, das gleiche gilt flr die

®) 2ur Bezishung zwischen Wirtschaftspolitic und Prognoseer-
stellung siehe Kramer (1980).

%) Fur 1983 wurde die Prognose erst zu Beginn des Jahres er-
stellt. Die Waht der Pericde 1974 bis 1979 wurde vem Erforder-
nis des Vergleichs mit den Prognosen aus den Zeitreihenma-
dellen bestimmt. Die aus statistischen Grinden erforderliche
Zeitreihenldnge fur die Schétzung dieser Modelle gestattet es
nicht, mit den entsprechenden Ex-ante-Prognasen vor Dezem-
ber 1873 zu beginnen

Regressionskonstante a Die Ungleichheitskoeffizien-
ten U, Vund W lassen sich leicht interpretieren. So
besagt beispielsweise der erste U-Koeffizient in
Ubersicht 1 in der GréBe von 0,15, daB3 der Prognose-
fehler der Institutsmethode nur 15% des Fehlers der
“No-change“-Extrapolation ausmacht

Bei einem Vergleich der beiden Ubersichten springt
sofort die Tatsache ins Auge, dafl die RMS-Prognose-
fehler fiir die Institutsprognosen der siebziger Jahre
kraftig zugenommen haben. Der Unsicherheitsspiel-
raum, mit dem die Prognosen in den siebziger Jahren
behaftet waren, hat sich somit stark vergréfiert Aus-
nahmen bilden nur die Prognosen der Verbraucher-
preise chne Salsonprodukte und -~ mit gewisser
Nachsicht — die Vorhersagen der Brutto-Anlageinve-
stitionen In allen anderen Féllen haben sich die RMS-
Prognosefehler im Vergleich zu den sechziger Jahren
verdoppelt oder sogar verdreifacht. Daraus darf man
aber nicht einfach den SchluB ziehen, daB das Pro-
gnoseverfahren des Institutes in den siebziger Jahren
zu schlechteren Ergebnissen gefihrt hatte 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 Verénderungsraten beobachtet, was
zu groBen Prognosefehlern flhrte, auch wenn die
Tendenz der Entwicklung richtig erkannt wurde. Dazu
kamen noch zahlreiche Sondereinflisse (auf Grund
diskretiondrer wirtschaftspolitischer Ma8nahmen), die
die Prognaostiker vor schwierige Probleme stellten

Die Behauptung, daf das traditionelle Institutspro-
gnoseverfahren im Vergleich zu “naiven" Extrapola-
tionsverfahren in den siebziger Jahren keineswegs
schlechter abschnitt, wird durch eine vergleichende
Analyse der verschiedenen Ungleichheitskoeffizien-
ten voll bestatigt Vorerst soll von den V-Koeffizienten
(Average-change-Hypothese) abgesehen werden,
denen streng genommen kein in der Praxis handhab-
bares Prognoseverfahren entspricht. Ein Vergleich
der W-Koeffizienten (Last-change-Hypothese) zeigt,
daB diese in den siebziger Jahren Uberwiegend kiei-
ner wurden, abgesehen von den Prognosen flr das
nominelle Brutto-Naticnalprodukt und die Zahl der
unselbstindig Beschéftigten Die U-Koeffizienten hin-
gegen (No-change-Extrapolation) haben zugenom-
men. Beide Entwicklungen sind aine Folge des Auf-
tretens von positiven und negativen Veranderungsra-
ten in den siebziger Jahren. Unter soichen Bedingun-
gen ist vor allem die “No-change"-Extrapolation eine
nicht unrealistische Annahme. Die Untersuchung be-
weist jedoch, daB die Institutsmethode sowohl der
“No-change"- als auch der “Last-change"-Extrapola-
tion Uberlegen ist

Einen zusé&tzlichen Einblick vermittelt ein Vergleich
der Ungieichheitsanteile. Auch hier bestehen einige
Unterschiede zwischen den Institutsprognosen flr
die sechziger Jahre und jenen fur die siebziger Jahre.
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Ubsrsicht 1

Treffsicherhelt der Institutsprognosen in den sechziger Jahren

Variable AMS-Pro- 7, v w uM ] e oA o a o
gnose-
fehler
Brutto-Nationalprodukt {nominel) 122 015 o492 085 043 c 10 047 000 057 Q2,53 104
Brutto-Nationalproduki {real) 141 030 108 065 012 009 079 o1 Q77 256 047
Privater Konsum (nominell) 093 014 Q089 080 0,34 015 051 0.00 086 -C86 105
Privater Konsum (real) .. 107 026 125 114 028 000 072 017 055 203 043
Brutto-Anlageinvestitionen (nominall) 3N 037 089 083 006 009 08s 005 089 254 074
Brutto-Anlageinvestitionen (real) 328 087 105 0.81 000 om 0es 025 075 249 044
Exportei w S (nominell) 376 034 103 104 015 0,35 0,80 000 084 254 083
Imports i. w. S (nermineall) 302 o028 095 063 014 037 049 000 086 054 106
Unseibstindig Beschiftigte 053 a70 071 057 ool g22 077 o 0g8 114+ 108
Verbraucherpreisindex
{ohne Saisonprodukte) 085 024 118 077 aor 000 053 03 oe2 333 034
Ubersicht 2
Treffsicherheit der Institutsprognosen in den siebziger Jahren
Variable RMG-Pro- u v w M s ue Ui P P} i3
gnose-
fehler
Brutto-Nationalprodukt (nominell) 418 033 115 o79 G oo 001 0.9¢ 028 071 669 029
Brutto-Nationalprodukt {real) 288 075 114 067 200 031 068 agar 073 455 —0&0
Privater Konsum {nominall) 287 028 Q77 052 o0z coz 0gs Qo7 o9 197 076
Privater Konsum {real) .o 295 0,86 ogz 052 GO3 027 o070 oo 096 age 084
Brutto-Anlageinvestitionen {nominell) 411 044 082 050 005 Qo1 a94 co1 094 001 088
Brutto-Anlageinvestitionen {real) 433 082 088 053 004 051 045 004 092 —198 147
Exportei w S (nominell) 917 070 125 074 002 028 Q70 057 041 3047 —-178
Importe i. w. 8 (nominell) 1060 070 100 058 000 052 048 0.02 298 548 050
Unselbstandig Beschiftigte G894 076 140 073 0,35 oo 064 025 040 085 040
Verbraucherpreisindex
{ohne Saisonprodukte} 084 013 0,39 057 008 000 094 oot ¢83 026 056
AMS-Prognosetahler Wourzef aus mittlerem quadratischaem Prognosefehler
U AMS-Fehler vaerglichen mit ,No-change®-Extrapofation.
v AMS-Fehler verglichen mit ,Average-change'-Extrapolation
W. AMSFehler, verglichen mit ,Last-change”-Extrapolation
M Biasantell am mittieran quadratischen Prognosefehier
s Varianzanteil am mittleren quadratischen Prognosefehler,
Ut Kovarianzanteil am mittleren quadratischen Prognosefenler,
gl Regressiensanteil am mittleren quadratischen Prognhosefehler
uP Stéranteil am mittleren quadratischen Prognosefehler
a Regressicnskonstante, aus der Regression der reafisierten
b Regressionskoeffizient Anderungen auf dle prognostizierten Anderungen
Mangeinde Kovarianz bzw. groBfier Storanteil sind zer der Prognosen, insbesondere flir die Wirtschafts-

politiker, unterschiedliche Wertigkeit. So missen die
Prognosen fir das reale BIP, fir die realen Nachfra-
gegroBen privater Konsum und Investitionen, fur die
Leistungsbilanz (Exporte und Importe i w. S nomi-
nell), den Arbeitsmarkt und die Verbraucherpreise als

auch in neuerer Zeit die entscheidenden Fehlerquel-
len. Daran hat sich im Vergleich zu den sechziger
Jahren nichts gedndert. Anders liegen die Dinge bei
den verbleibenden Ungleichheitsanteilen In den
sechziger Jahren war der Biasanteil am mittleren qua-

dratischen Prognosefehler von gréBerer Bedeutung
als der Varianzanteil. In den siebziger Jahren spielt
der Varianzanteil eine groBere Rolle, wahrend der
Biasanteil abgesehen von einer Ausnahme, némlich
der Prognose flir die Zahl der unselbstindig Be-
schiftigten, kaum mehr zur Entstehung des mittleren
guadratischen Prognosefehlers beitragt. Mit anderen
Worten heit das, daB es dem institut sehr gut ge-
tang, die durchschnittlichen Verdnderungsraten der
einzelnen Variablen flr die Jahre 1974 bis 1979 vor-
auszusagen Die jahrlichen konjunkturellen Schwan-
kungen hingegen wurden weniger gut prognostiziert,
wodurch der Varianzanteil stieg. Die einzelnen vom
Institut prognostizierten GréBen haben fir den Benut-
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wichtiger angesehen werden als die Ubrigen vorge-
legten Prognosewerte. Die hier getroffene Auswahi
trdgt diesem Gesichtpunkt Rechnung Hervorgeho-
ben zu werden verdient die Qualitét der Verbraucher-
preisprognose, die noch dazu in den siebziger Jahren
gegenilber den sechziger Jahren verbessert werden
konnte Dahinter steht eine &sterreichische Beson-
derheit: Das Preisniveau wird zu einem guten Teil und
viel mehr als in anderen Léndern unter EinfluB institu-
tioneller Gegebenheiten (Sozialpartnerschaft) be-
stimmt Dies erleichtert die Aufgabe des Prognhosti-
kers, der mit diesen Verhéitnissen vertraut ist.

Untersucht man die Prognosen fir die einzelnen
Jahre ndher, so zeigt sich eindeutig, dal primér die
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Prognosen fir die Jahre 1975 und 1976 fir die
Schwierigkeiten ausschlaggebend sind. Weder der
extrem starke Abschwung des Jahres 1975 noch die
kraftige Erholung von 1978 wurde auch nur andeu-
tungsweise vorausgesehen Das flihrte zu ungewéhn-
lich groBen Prognosefehlern in diesen beiden Jahren.
Besonders schlecht waren die Prognosen flr das
Brutto-Nationalprodukt, die Importe im weiteren Sinn,
den privaten Konsum und die Brutto-Anlageinvestitio-
nen (alle zu konstanten Preisen), flr die beiden zu-
letzt genannten GréBen vor allem im Jahre 1975
Ergénzend zur Prognosebeurteilung an Hand der
Theil'schen MaBe sei noch kurz auf Wendepunktfeh-
ler eingegangen. Dabei sollen nur die wichtigeren
PrognosegréBen (BNP bzw. BIP, privater Konsum,
Brutto-Analgeinvestitionen (jeweils zu konstanten
Preisen), Exporte und Importe im weiteren Sinne {no-
minell), unselbstidndig Beschéftigte, Verbraucher-
preisindex ohne Saisonprodukte) betrachtet werden
Wendepunktfehler (prognostizierte und realisierie
Wachstumsraten haben verschiedene Vorzeichen)
gab es in den untersuchten siebziger Jahren hiufiger
als in den sechziger Jahren (10 gegeniiber 3} Abge-
sehen vom privaten Konsum und von den Verbrau-
cherpreisen sind die Dezemberprognosen der er-
wahnten Reihen flr 1975 mit Wendepunktfehlern be-
haftet Dazu kommen noch Wendepunktfehier beim
privaten Konsum, bei den Brutto-Anlageinvestitionen,
den Importen iw. S und den unselbsténdig Be-
schéftigten im Jahre 1978. Pruft man die Prognosen
auf Verdnderungsraten-Wendepunkte (prognosti-
zierte und realisierte Verénderung der Wachstums-
rate haben verschiedene Vorzeichen), so zeigt sich,
daB die Wachstumsrichtung, also Wachstumsbe-
schleunigung oder Wachstumsverlangsamung, von
den Prognosen in den siebziger Jahren in weniger
Fallen verfehlt wurde als in den sechziger Jahren {10
gegenlber 14} In dieser Hinsicht hat sich insbeson-
dere die Prognose der Brutto-Anlageinvestitionen ge-
bessert; vier Fehlern (1964, 1965, 1966 und 1968)
steht nur einer (1974) gegentiiber In der Konsumgpro-
ghose 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 Wachstumsrichtung nicht ge-
troffen. Das BNP- bzw BIP-Wachstum wurde in den
siebziger Jahren stets in der richtigen Richtung pro-
gnostiziert, 1964 und 1968 hingegen in der falschen
Es hétte allerdings hellseherischer Féhigkeiten be-
durft, den Abschwung von 1975 bereits im Dezember
1974 zu prognostizieren in den Daten der Volkswirt-
schaftlichen Gesamtrechung fur die ersten drei Quar-
tale 1974, die dem Institut zu diesem Zeitpunkt zur
Verflgung standen, deutete kaum etwas auf sinen
beginnenden Abschwung hin Im Gegenteil, diese Da-
ten hatten die Interpretation einer neuerlichen Bele-
bung des damals schon jahrelang anhaltenden Auf-

schwungs nicht ausgeschlossen'®) Erst im IV, Quar-
tal 1974 kam ein extrem abrupter Einbruch Aber Da-
ten dafir fielen erst im Méarz 1975 an, zusammen mit
den revidierten Werten filr die ersten drei Quartale
1974 Diese Daten wurden in einer anderen Arbeit
einer genaueren Analyse unterzogen''). Dort wurden
die im Dezember vorliegenden Daten {Ur die ersten
drei Quartale als vorldufige Werte und die im Marz
des Folgejahres anfallenden als endglltige bezeich-
net. Obwoh! dies mit der Sprachregelung der Volks-
wirtschaftlichen Gesamtrechnung nicht ganz (iberein-
stimmt, wird hier diese Terminclogie einfachheitshal-
ber und aus Grilnden der Vergleichbarkeit mit der
oben erwihnten Arbeit beibehalten. Diese Problema-
tik wird spéter vor allem deshalb noch erdrtert wer-
den, weil sie entscheidende Konseguenzen fur die
Treffsicherheit der Institutsprognosen hat. Wie in der
eben zitierten Studie im Detail ausgeflhrt wurde, wei-
chen die vorldufigen Daten vom Dezember von den
endgultigen im Mérz oft erheblich ab. Der Unter-
schied war gerade 1974 besonders stark ausgeprégt.
Die im Marz 1975 verfigbaren endguitigen Daten fiir
1974 zeichneten ein bei weitem pessimistischeres
Bild der Konjunkturlage, als dies auf Grund der vor-
ldufigen Werte fur die ersten drei Quartale zu vermu-
ten gewesen wiare — und das nicht nur deshatb, weil
nun der Wert fir das extrem schlechte V. Quartal
vorfag. Hatte das Institut im Dezember 1974 uber
diese Informationen verfligt, so wire die Prognose flr
1975 sicher weit pessimistischer ausgefallen
Augenblicklich wére fir eine Verbesserung der Insti-
tutsprognosen Uber die Ldsung der Datenprobleme
im allgemeinen sowie der Fragen der Quartalsrech-
nung und vor allem dieser eben angeflhrten Diskre-
panz zwischen vorldufigen und endglltigen Werten
der Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnung mehr zu
erreichen als lber die Anwendung sténdig komplizier-
terer Techniken. Solange dies nicht gelingt, wird man
nicht darum herumkommen, die Dezemberprognose
unter Umstanden im Mérz kréftig zu revidieren

Prognosegiite und Treffsicherheit bei
Zeitreihenmodellen

Bereits vor einigen Jahren wurden im Institut Zeitrei-
henmodelle flr eine griBere Zahl tkonomischer Va-
rigbler entwickelt und damit seit September 1978
mehrmals intern Prognosen erstellt. Ein erster Be-
richt {ber die Leistungsfahigkeit von ARIMA-Model-

) Nur im Konjunkturtest fir das Il Quartal (verfigbsar im Au-
gust) deuteten fiinf der sechs Indikatoren auf eine Stagnation
bis Verschlechterung hin Die Konjunkturtestergebnisse fiir das
IV. Quartal (verfligbar im November) wiesen allerdings schon
durchwegs auf rezessive Erscheinungen hin.

"y J Ledolter — F. Schebeck — G. Thury: Box-Jenkins Metho-
den — Alternative Verfahren zur Prognose dkoncmischer Zeit-
reinen, Empirica 1/1977 5. 25-55
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len in der Keonjunkturprognose wurde bereits 1977
vorgelegt™),

Mittlerweile erwiesen sich viele der damals geschatz-
ten Modelle fir Prognosezwecke vor allem aus zwei
Grinden als unzuldnglich: Erstens wurde im Herbst
1978 eine Revision der Volkswirtschaftlichen Gesamt-
rechnung, zurlickreichend bis 1964, publiziert, wo-
durch einige Zeitrethen nicht unerheblich verandert
wurden Zweitens konnten mit den vorhandenen Mo-
dellen die Sondereinflilsse in den Jahren 1977 und
1978 nicht adaquat erfat werden, die durch die
steuerlichen MaBnahmen zur Verbesserung der Lei-
stungsbilanz verursacht wurden Andere Sonderein-
flisse, die weiter zuriick lagen, besinfluBten die lau-
fende Prognose kaum

Bei der Neuschiatzung von ARIMA-Modellen mit den
revidierten Daten der Volkswirtschaftlichen Gesamt-
rechung konnten nun, gestitzt auf ein von Box und
Tiao™®) entwickeltes Verfahren und ein neues Compu-
terprogramm, Sondereinflisse berlcksichtigt wer-
den Weiters konnten zusatzliche Erfahrungen ge-
nutzt werden, die in letzter Zeit bei der Anwendung
von Box-Jenkins-Methoden, insbesondere bei der
Schitzung von Transferfunktionen, gemacht wur-
den™)

Nach einer Einflhrung in die Theorie der Zeitreihen-
analyse und einer eher charakterisiarenden Beschrei-
bung der geschétzten Modelie werden in diesem Ab-
schnitt Prognosen, die mit der traditionellen Instituts-
methode erstellt wurden, Vorhersagen gegeniberge-
stelit, die aus Zeitreihenmodeilen hergeleitet wurden
Sinn dieser Gegenibersteliung soll es nicht sein, hier
einen Expertenstreit liber anzuwendende Prognose-
verfahren zu initieren. Man sollte vor allem nicht in
den Fehler verfallen, in diesen beiden Prognosever-
fahren sich gegenseitig ausschlieBende Alternativen
zu sehen.

Die traditionelle Institutsmethode wird seit uber finf-
zehn Jahren fUr die Erstellung von Prognosen heran-
gezogen In dieser Zeit war es maglich, grofie Erfah-
rung im Umgang mit dieser Methode zu sammeln
Aber die im Institut entwickelte Prognoseprozedur
hat auch Schwiachen. Ein mdglicher Weg, sie zumin-
dest teilweise zu beseitigen, kénnte darin bestehen,
in Ergénzung zur traditionellen Institutsmethode Ver-
fahren der Zeitreinenanalyse heranzuziehen. Nach-
dem mit diesen Verfahren langere Zeit experimentiert
wurde, soll darlber berichtei und geklart werden, ob
diese Verfahren Erfolg versprechen oder nicht.

Die Verwendung zusatzlicher Techniken kénnte zum

%) Ledolter — Schebeck — Thury (1977)

") G. E. P Box - G C. Tiac: Intervention Analysis with Appii-
cations to Economic Environmental Problems, Journal of the
American Statistical Association, Vol 70 Mé&rz 1975, 8 70-79.
') J Ledolter — F. Schebeck — G. Thury: Forecasting Using
Leading Indicators: Some Empirical Evidence for Austria, Ange-
wandte Statistik und Okonometrie Gottingen, erscheint dem-
nachst (1880)
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Einwand fuhren, daf dadurch die Verwirrung wahr-
scheinlich eher vergréBert als verkleinert wird Dieses
Argument scheint jedoch nicht stichhaltig zu sein
Natlrlich wird man sich bei der vorgeschlagenen Vor-
gangsweise des oOfteren mehreren mdglichen Pro-
gnosevarianten gegeniiber sehen Das solite aber so-
gar sehr wiinschenswert sein. Man kann dann die ein-
zelnen Varianten gegeneinander abwigen und sich
nach reiflicher Erwégung fir eine entscheiden oder
sich besonderer Unsicherheitsbereiche (und ihrer
wahrscheinlichen Grenzen) besser bewufBt werden.
Diese Vorgangsweise scheint zielfihrender zu sein,
als sich von vornherein, nur um nicht verunsichert zu
werden, auf eine Variante festzulegen, ohne andere
Maglichkeiten expliziert formuliert zu haben

Zur Theorie der Zeitreihenanalyse
Vorbemerkung

Methoden der Zeitreihenanalyse haben sich in den
letzten 53 Jahren lebhaft und auf breiter Basis entwik-
kelt, sie haben ein weites Anwendungsgebiet in der
Okonomie’), im Operations Research, in techni-
schen und anderen Disziplinen gefunden Ziel der Zeit-
reihenanalyse ist es, allgemein gesprochen, ein Mo-
dell zu formulieren, welches das Verhalten der Zeit-
reihe bis auf einen Zufallsfehlter beschreibt Es geht
somit um die Aufspaltung der Zeitreihe in einen sy-
stematischen Teil, der durch das Modell und seine
Parameter reprisentiert wird, und in einen verbleiben-
den ZufallsprozeB. Zeitreinenmethoden sind vor-
nehmlich darauf gerichtet, die Systematik, die “Quasi-
GesetzméBigkeit®, die in der historischen Entwick-
lung einer Reihe steckt, zu beschreiben (univariate
Zeitreihenmethoden) Freilich ist es mogiich, eine
Zeitreihe nicht nur aus der eigenen Vergangenheit zu
erklaren, sondern auch aus dem zuséatzlichen EinfluB
anderer Zeitreinen (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-
schriebenen Methoden sind nur im Zeitbereich an-
wendbar

Die wichtigsten Schemata zur Darstellung von Zeit-
reihen sind autoregressive Modelle und “Moving-
average“-Modelle (Modelle gleitender Durchschnitte),
wobei beide auch verbunden werden kénnen. Zeitrei-
henmethoden wie Filtermodelle, exponentielles Glat-
ten sind spezielie Anwendungen der vorgenannien
Modelle Die in der Wirtschaftsforschung lbliche Me-
thode der Saisonbereinigung bedient sich ebenfalls
der *Moving-average“-Prozesse und in jlingster Zeit

Y Hier sei erinnert, daB die Zeitreiheranalyse im Institut eine
alte Tradition hat und es wird auf einschldgige Arbeiten in den
dreiBiger Jahren. insbasondere jene von A. Wald verwiesen
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auch der Verknupfung von autoregressiven und “Mo-
ving-average“-Modellen

Einen nachhaltigen Impuls zur Entwickiung der Zeit-
relhenanalyse und zu einer universelleren Anwen-
dung von Zeitreihenmethoden gab das 1970 verdf-
fentlichte Buch von Box — Jenkins'®), Seither gelten
Box-Jenkins-Verfahren als Synonym fir die Anwen-
dung von autoregressiven und “Moving-average”-Mo-
dellen. Abgesehen vom rein theoretischen Beitrag,
der gar nicht so origindr ist (vieles der theoretischen
Basis wurzelt in den Arbeiten von Yuwle, Slutsky und
Wold)'"), ist es das Verdienst von Box — Jenkins,
eine sehr allgemeine Klasse von integrierten autore-
gressiven “Moving-average'-Modsilen (ARIMA-Mo-
delle) beschrieben zu haben, die eine Reihe spezieller
Modelle enthalt. Diese Meodelle kénnen auf stationére
und nichtstationére Zeitreihen sowie auf Saison- und
Nichtsaisondaten angewendet werden Die beiden
Autoren entwickelten effiziente, computergerechte
Berechnungs- und Schatzformein, ferner ein iterati-
ves Modellbauverfahren, das es erlaubt, aus einer all-
gemeinen Klasse von Modellen ein moglichst gutes
Modell zu finden SchiieBlich wird auch gezeigt, wie
aus ARIMA-Modellen optimale Vorhersagen gemacht
werden kénnen. Box — Jenking erweiterten ihre Me-
thode auch flr den Zwei- und Mehrvariablenfall.

Die Anwendung von Box-Jenkins-Verfahren breitete
sich in der Okonomie rasch aus fm Vordergrund
stand 2zunachst der prognostische Aspekt der
ARIMA-Modelle. Vergleichende Untersuchungen er-
gaben, daB Vorhersagen auf Grund von ARIMA-Mo-
dellen Prognosen, die auf Skenometrischen Modellen
beruhen, nicht nachstehen, ja ihnen in vielen Fallen
Uberlegen sind’®). Diese Gegenlberstellung schien
auf eine Konfrontation zwischen traditionellen dkono-
metrischen Methoden und Zeitreihenmethoden hin-
auszulaufen Wie jedoch einige Arbeiten der letzten
Jahre zeigen, dilrfte die Entwickiung einer fruchtba-
ren Synthese von Skonometrischer Modellarbeit und
Box-Jenkins-Verfahren zustreben. Mit Hilfe der Zeit-
reihgnanalyse ist es moglich, eine Schwiche vieler
dkonometrischer Modelle, ndmiich die unzureichende
®y G E P. Box — G M. Jenkins: Time Series Analysis Foreca-
sting and Control, San Francisco 1870,

) G U Yule: On the Method of Investigating Periodicities in
Disturbed Series, With Special Reference to Wdélfer'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, Val.5 1937, S 105-146;
H. Wold. A Study in the Analysis of Stationary Time Series
Stockholm 1954 {1. Ausgabe 1938)

"By Vgl. R L. Cooper: The Predictive Performance of Quarterly
Econometric Models of the United States, in 8. G. 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 Navlor — T. G. Seaks. Box-Jenkins Methods: An Alterna-
tive to Econometric Madels, International Statistical Review,
Vol. 40, 2/1977, 5. 123-137; C. A. Ne/son: The Prediction Perfor-

mance of the FRB-MIT-PENN Model of the US Economy Ameri-
can Economic Review Vol 62, 1972 $§ 902-917

Behandlung der Fehlerprozesse und deren negative
Auswirkung auf die Effizienz der Parameterschit-
zung. zu beseitigen Die dkonomische Theorie liefert
meist keine Hinweise auf die Dynamik bzw die Lag-
Struktur der zu spezifizierenden Okonometrischen
Gleichungen. Zeitreihenverfahren kénnen diese Infor-
mationen aufdecken helfen Wie Zefiner — Palm'"),
Paln?®) sowie Prothero — Wallis®') darlegten, besteht
ein Zusammenhang zwischen einem dynamischen si-
multanen Gleichungssystem, das auf Grund theoreti-
scher ékonomischer Uberlegungen erstellt wurde,
und ARIMA-Modellen Univariate autoregressive “Mo-
ving-average"-Modelle fir die endogenen Variablen
eines dynamischen simultanen Gleichungssystems
kénnen als Ldsungsform dieses Systems interpretiert
werden. Erwdhnt solite noch werden, daB sich diese
Zeitreihenverfahren als ein nitzliches Instrument zur
Untersuchung von Kausalitdts- und Rlckkoppelungs-
beziehungen zwischen okonomischen Variablen er-
wiesen haben??)

Stationdre stochastische Prozesse®®)

Die Daten, auf die sich die empirische Wirtschaftswis-
senschaft stitzt, sind Uberwiegend Messungen &ko-
namischer GroBen zu regelmaBig aufeinanderfolgen-
den Zeitpunkten oder fUr regelmaBig aufeinanderfol-
gende Zeitabschnitte, also Zeitreihen. In einer Zeit-
reihe, einer Folge von Werten, die durch einen Zeitpa-
rameter geordnet sind, ist es nicht gestattet, Werte
flr verschiedene Zeitpunkte untereinander auszutau-
schen. Die Methoden der klassischen Statistik, fr
Daten aus voneinander unabhéngigen Experimenten
konzipiert, sind hier nicht anwendbar. Es muBten da-
her andere Methoden entwickelt werden

Eine beobachtete Zeitreihe x,, t = 1,. ,n von der Art,
wie sie in der Wirtschaftsstatistik vorliegt, kann als
Realisation eines theoretischen Prozesses, gewdhn-
lich als stochastischer ProzeB X, bezeichnet, angese-
hen werden Die Beziehung zwischen stochasti-
schem ProzeR und seiner Realisation kann hier ana-
log zu den Begriffen Grundgesamtheit und Stich-
probe in der klassischen Statistik aufgefaBt werden
Aufgabe der Zeitreihenanalyse ist es, die in der Reali-

%) A. Zellner — F. Palm. Time Series Analysis and Simultane-
cus Equations Econometric Models, Journal of Economaetrics,
2/1974, 8. 17-54.

) F. Palm: Testing the Dynamic Specification of an Econome-
tric Model With an Application to Belgian Data European Eco-
nomic Review, Vol 8, 1876, S. 269-288.

) D L Prothero — K F. Wallis. Modelling Macroeconomic
Time Series, Journal of the Royal Statistical Saciety, Vol. 139 A,
1676, 5. 468-500

) G. Thury. Causality Relationships Betwaen Macroeconomic
Variables: An Empirical Investigation for Austria.  Empi-
rica 2/1979, 8. 205-216.

) Dieser Abschnitt stlitzt sich vor allem auf C. W J. Granger
— P. Newbold. Forecasting Economic Time Saries Academic
Press, New York 1977
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sation, also in den beobachteten Daten, steckende
Information zu nutzen, um Schlisse auf die Eigen-
schaften des dahinterliegenden stochastischen Pro-
zesses zu ziehen Daflr werden zundchst zusammen-
fassende statistische MaBzahlen ermittelt, wie Mittel-
wert und Kovarianz, in einem weiteren Schritt folgt die
Identifikation und Schatzung eines Modells auf Grund
der vorliegenden Daten. Mit den ékonomischen Zeit-
reihen steht fir einen bestimmten Zeitpunkt jeweils
nur eine einzige Realisation eines bestimmten stocha-
stischen Prozesses zur Verflgung Es ist daher nicht
méglich, den Mittelwert fir sinen bestimmten Zeit-
punkt f und entsprechende Kovarianzen aus mehre-
ren Realisationen des zugrundeliegenden Prozesses
zu schitzen, wie dies in der Technik oder der Natur-
wissenschaft der Fall sein kann, wo wiederholt unab-
héngige Experimente gemacht werden kénnen. Man
muB daher einen anderen Weg einschlagen und be-
stimmte einschrénkende Annahmen fber den ProzeB
treffen. Eine solche Annahme ist, daB der Prozef} sta-
tionédr ist Dies ist dann der Fall, wenn erstens Mittel-
wert und Varianz des Prozesses unabhangig von der
Zeit sind, d. h. Mittelwert von X, = #, Varianz von
X, = 6=y, und wenn zweitens die Kovarianz zwi-
schen Werten flr zwei beliebige Zeitpunkte f und s
vom jeweiligen Zeitpunkt unabhéngig und nur eine
Funktion der Lange des Abstandes t — s zwischen
diesen Punkten ist (Kovarianz (X, X)) = »_J Man
begnigt sich meist mit dieser sogenannten schwa-
chen (oder Kovarianz-)Stationdritat, fur die Mittelwert,
Varianz und Autokovarianzen des zugrundeliegenden
Prozesses als zeitinvariant angenommen werden
Diese Annahmen werden allerdings in der Regel von
den beocbachteten dkonomischen Zeitreihen nicht er-
flllt Der Mangel ist aber meist leicht zu beheben:
Durch Logarithmieren und Differenzenbilden werden
nichtstationédre Reihen in stationére Ubergeleitet??)
Wichtige Modelle fir die Erklarung stationdrer Pro-
zesse sind:
der reine ZufallsprozeB, auch "Weies Rauschen®
oder “White-noise®-Modell genannt, ein diskreter Pro-
zeB a, in dem Mittelwert und Varianz konstant und die
Kovarianzen Null sind, d. h Werte verschiedener Zeit-
punkte sind unkorreliert.
ein autoregressives Modell der Ordnung p (AR(p)-
Modell) — die laufenden Werte werden durch p auf-
einanderfolgende vergangene Werte der gleichen
Reihe und einen Stdrterm erklart. Es gilt also

X=X 1+ DX o+ . +¢pxr—p+3r,
a, folgt einem ZufallsprozeB Ein autoregressives Mo-
dell erster Ordnung, bei dem der Wert der laufenden
Periode vom Wert der vorhergehenden Periode und

) G. Tintner — J N. K Rao — H Strecker. New Besults in the
Variate Difference Method, Verlag Vandenhoeck-Ruprecht Gét-
tingen 1978
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einem Zufallsglied abhingt, hat folgendes Ausse-
hen:
Xf= @1/“_1"‘3{‘

Man kann nun einen autoregressiven Operator in
Form eines Polynoms in B vom Grade p definieren
als

?,(B)=1—&B—P,B*— . —P,B",

wobel B ein Verschiebungsoperator ist, der bewirkt,
daB
BX, = Xy, B*X, = X o B X = X,

Das autoregressive Modell kann nun kurz folgender-
maBen angeschrieben werden:

B.(B)X,=a,

Der faufende Wert wird somit als eine endliche gewo-
gene Summe zeitlich vorhergehender Werie und
eines Zufallsgliedes reprdsentiert Das Modell heiBt
autoregressiv, weil analog zur Regression, wo “ab-
hangige" Variable auf "unabhingige” bezogen wer-
den, X, auf vorhergehende Werte von sich selbst be-
zogen (regressiert) wird. Als Beispiel fiir ein autore-
gressives Modell seien Konzepte der Erwartungsbil-
dung in der dkonomischen Theorie genannt.

Ein "Moving-average "-Modell der Ordnung g (MA(g)-
Modell} beschreibt ginen stochastischen Prozefl, in
dem die laufenden Werte eine gewogene Summe
gleichzeitiger und vergangener Stérungen darstel-
len:

X=a—06a_,—Ca,_.— .. _@qal—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 abhéngt, sieht in formaler
Schreibweise so aus:

X=a—#6a,_,

Definiert man einen “Moving-average®-Operator als
Polynom der Ordnung gin B

0,(B)=1~6,B—6,8*~ . —8,8,

so0 kann man das “Moving-average“-Modell kurz wie
folgt anschreiben:

X=86,(B)a,.

Der Name “Moving-average”-Modell mag etwas irre-
filhrend sein, wenn man dabef an die Ubliche Berech-
nung von gleitenden Durchschnitten denkt; besser
ist vielleicht die Bezeichnung “gewogene gieitende
Summe” (Granger} Im vorliegenden Fall missen we-
der die Gewichie @, positiv sein, noch muB ihre
Summe Eins ergeben Als Beispiel fiir die Entstehung
eines “Moving-average“-Prozesses sei angefiihrt:
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Eine Wirtschaft wird durch unvorhergesehene ex-
ogene Ereignisse gestdrt; diese Stérungen werden
nicht sofort vom System absorbiert, sondern ihre
Wirkungen pflanzen sich noch eine Zeitlang in einer
bestimmten Zeitreihe fort. Die Ordnung g gibt an, wie
lange ein solcher Schock weiter wirkt In diesem Zu-
sammenhang sei darauf verwiesen, daf Okonomen
wie Wicksell, Frisch und Kalecki vermuteten, Kon-
junkturschwingungen wirden im wesentlichen durch
Storungen ausgelbst. Adelman — Adelman®®) be-
schrieben den EinfluB von Storungen auf &konomi-
sche Systeme an Hand von Simulationen.
Autoregressive und “Moving-average“-Modelle kén-
nen 2u sogenannten gemischten autoregressiven
“Moving-average"-Modellen  (ARMA(p,g)-Modelie)
verknUpft werden Die laufenden Werte werden dann
sowohl als gewogene Summe vergangener Werte als
auch als gewogene Summe gleichzeitiger und ver-
gangener Stirungen dargestelit:

X=X 1+  +PX_,+a—06a_—. —0,s.,
oder unter Verwendung der vorhin definierten Opera-
torpolynome

2,(B)X,=06,(B)a

ARIMA-Modelle

Die soeben beschriebenen Modelle sind nur fur sta-
tiondre Zeitreihen anwendbar. Wie bereits erwéhnt,
zeigen 6konomische Zeitreihen im aligemeinen nicht-
stationéres Verhalten. Box — Jenkins haben mit den
autoregressiven integrierten “Moving-average"-Mo-
dellen (ARIMA{p,d,g)-Madelle) ein Konzept fir eine
Klasse nichtstationdrer Prozesse entwickelt, die man
aus ARIMA-Modellen erhilt Die erforderliche Diffe-
renzenbildung I&Bt sich durch eine Verallgemeinerung
des autoregressiven QOperators berlicksichtigen, und
zwar wird dieser um einen Differenzenoperator der
Crdnung d erweitert;

¢p+d(8}= gﬁp(B)ﬂ —B)d

Das ARIMA-Modell wird dann in der Form
@(B)Xi= B,(B)(1—B)’X,=6,(B)a,
angeschrieben

Das Wort “integriert” konnte zu Fehldeutungen Anlas
geben; es soll nichts anderes bedeuten, als daB die
Differenzen einer Zeitreihe, die durch ein ARIMA-Mo-
dell abgebildet werden, wieder summiert werden
missen, um auf die urspringliche nichtstationdre
Reihe zurlickzukommen.

Y | und F. L Adeiman. The Dynamic Properties of the Klein-
Goldberger Modet, Econometrica Voi 27, 1959 . 598-625

Die Klasse der ARIMA-Modelle ist so angelegt, dal3 in
ihrem Rahmen in flexibler Weise eine Reihe von Mo-
delltypen sperzifiziert werden kann. Sie umfaBt alle
mdaglichen Kombinationen von Modellen, die dadurch
entstehen, daf jeweils einer oder zwei der drej be-
schriebenen Operatoren Null gesetzt wird Als Bei-
spiel sei ein besonderer Fzll angeflhrt, der in der Li-
teratur als "Random Walk” bezeichnet wird: Die Origi-
naireihe entspricht einem nichtstationdren ProzeB
Wendet rnan darauf einen Differenzenoperator erster
Crdnung an, d. h man bildet einfach Differenzen die-
ser Reihe, so bleibt ein reiner ZufallsprozeB Gbrig. Au-
toregressiver und “Moving-average"-Operator sind
somit in diesem Fafl Null

Der Modelibau

Wie bestimmt man nun flr eine in der Wirklichkeit be-
obachtete Zeitreihe das adiguate Madell und seine
Parameter? Box — Jenkins schlagen daflr ein
eigenes Modellbauverfahren vor.

Der erste Schritt besteht in der Modellspezifikation,
d h in der Feststellung des Modelltyps. Dabei wird
zunichst klargestelit, ob die Reihe stationar ist, wid-
rigenfalls muB die Art der Differenzenbildung gefun-
den werden. Ist der Prozefl stationar, gilt es heraus-
2ufinden, ob er durch ein autoregressives oder ein
“Meving-average"-Modell oder eine Mischung aus
beiden adédquat abgebildet werden kann, und welcher
Ordnung die entsprechenden Parameter sind. Zur
Modellspezifikation bedient man sich zweier Instru-
mente, namlich der Autokorrelationsfunktion und der
partiellen Autokorrelationsfunktion. Die Korrelation
der laufenden Werte x, einer Reihe mit um & Perioden
verschobenen Werten der gleichen Reihe (Autokorre-
lation) wird wie folgt berechnet:

n—k

fim T 00K} ¥ X) ._i‘(x,—)az.

X ist der Mittelwert

Es empfiehlt sich, die Autokorrelationen fir eine
Reihe von Verzégerungen, etwa {iber die Lénge eines
oder eines halben Konjunkturzykius, zu berechnen
Die Autokorrelationskoeffizienten fir eine Folge von
kVerzdgerungen ergeben die sogenannte Autokorre-
lationsfunktion, aus der Schlisse auf Art und Ord-
nung des zugrundeliegenden Prozesses gezogen
werden kénnen Es seien nur drei Beispiele ange-
fahrt:

1. 8ind die Autokorrelationskoeffizienten fir aufeinan-
derfolgende K's nahe bei Eins und veréndern sich
kaum, so ist die Reihe nicht staticnar; es sind daher
Differenzen zu biiden
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Abbifdung 1

rk

2 Hat der Autokorrelationskoeffizient fir k= 1z B
einen Wert von 0,5 und die Werte fr die weiteren K's
sind Nult bzw. nicht signifikant von Null verschieden,
so deutet dies auf ein “Moving-average”-Modell er-
ster Ordnung hin.

Abbiidung 2

L 95

3 Zeigt die Autokorrelationsfunktion von &= 1 an
einen exponentiell abfallenden Verlauf, dann liegt ein
autoregressives Modell erster Ordnung vor.
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Abbildung 3

rk

wily

Die partielle Autokorrelationsfunktion, das zweite
Hilfsmittel zur Bestimmung der Otdnung der Operato-
ren, stellt eine Transformation der Autokorrelations-
funktion dar. Die unendliche Anzahl der Autokorrela-
tionen eines autoregressiven Prozesses der Ordnung
pwird nun als p Funktionen dieser Autokorrelationen
abgebildet Konkret bedeutet dies, daB sich in der
partiellen Autokorrelationsfunktion beispielsweise ein
autoregressiver Prozefl erster Ordnung (Beispiel 3)
nur in einem signifikanten Wert fir & = 1 manifestiert,
wie dies in der Autokorrelationsfunktion fir den “Mo-
ving-average“-ProzeB erster Ordnung (Beispiel 2} der
Fall war.

Bei der Modellspezifikation gilt das Prinzip der Spar-
samkeit hinsichtlich der verwendeten Parameter, d h
von mehreren dquivalenten Modellalternativen wird
die mit der geringsten Anzahl von Parametern vorge-
zogen

Erwahnt sei noch, daB bei den meisten dkonomi-
schen Zeitreihen die Variation der Beobachtungen
mit dem Niveau der Zeitreihe zunimmt, also keine
konstante Varianz tber die Zeit vorliegt. Um dies zu
erreichen, ist es notwendig, die vorliegenden Daten in
Logarithmen umzuformen.

Der zweite Schritt ist die Schdtzung der Parameter
des {vorlaufig) spezifizierten Modells. Ublicherweise
wird ein nichtlineares Regressionsprogramm verwen-
det, fallweise werden "Maximum-Likelihood"-Schat-
zungen gemacht.

SchlieBlich muB das Modell Gberprift werden. Abge-
sehen von der Beurteilung der geschiatzten Parame-
ter auf Grund der Konfidenzintervalie liegt der
Schwerpunkt der Kontrolle auf den Autokorrelationen
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der Residuen. Ergibt sich, daB die Residuen unabhén-
gig normal — mit Mittelwert Nuil und konstanter Va-
rianz — verteilt sind, also sinem reinen Zufallsprozef
gehorchen, dann kann das Modell akzeptiert, gege-
benenfalls interpretiert und, woraui das Hauptinter-
esse liegt, zur Prognose verwendet werden Sind die
Residuen jedoch nicht unabhéngig, ist eine Revision
der Modelispezifikation und eine Neuschatzung er-
forderlich

Bivariate Modelle

In der einschldgigen Literatur werden Ansétze dieses
Typs auch als Transferfunktionsmodelle bezeichnet
Es handelt sich dabei um Zeitreihenmodelle, die fir
die Beschreibung einer bestimmten Zeitreihe nicht
nur die in dieser Reihe befindliche Information nut-
zen, sondern darUber hinaus auch noch informatio-
nen aus einer anderen Reihe Univariate ARIMA-Mo-
delle kénnen als Vorstufe zu solchen bivariaten Mo-
dellen angesehen werden.

Auf Grund oSkonomischer Hypothesen, bestimmter
Vermutungen oder Beobachtungen wird davon aus-
gegangen, dall zwischen zwei Zeitreihen, der Output-
Reihe y, und der Input-Reihe x, ein Zusammenhang
besteht Es werden zundchst fur jede der beiden Rei-
hen univariate ARIMA-Maodelle spezifiziert und ge-
schiatzt Aus den verbleibenden “White-noise"-Rei-
hen der beiden Variablen wird versucht, mit Hilfe von
Kreuzkorrelationen einen Zusammenhang zwischen
beiden GrdBen zu finden Es geht also nur um den
Zusammenhang, der nach Bereinigung jeder Reihe
um ihre autodynamische Struktur tbrighleibt. Ist ein
solcher gegeben und entspricht er der erwarteten
Richtung, namlich im Zeitablauf gesehen von der In-
put-Variablen x, zur Qutput-Variablen y, laufend, dann
wird ein Transferfunktionsmodell geschétzt in die-
sem Fall ist es Ublich, das ARIMA-Modell der input-
Reihe auch auf die Qutput-Reihe anzuwenden

im  Zusammenhang mit Tranferfunktionsmodeilen
spricht man auch von dynamischer Regression — ge-
dacht als Erweiterung der Regressionstheorie fir
Zeitreinen. Transferfunktionsmodelle haben fallweise
die Form von “Distributed-lag”-Modellen. Die Bedeu-
tung solcher bivariater Modelle fir die Konjunkturpro-
gnose liegt In der Verwendung vorauseilender Indika-
toren als Input-Variabler.

Interventionsanalyse

In konomischen Zeitreihen schlagen sich oft Stérun-
gen infolge besonderer Ereignisse, wie Witterungs-
einflisse, Streiks, politische Krisen, aber auch Reak-
tionen auf diskretiondre wirtschaftspolitische MaB-
nahmen nieder. Solche Schocks, die nicht sofort ab-

sorbiert werden und esine gewisse Zeit nachwirken,
konnen zwar, wie schon frither erwéhnt, durch “Mo-
ving-average“-Modelle erfaBt werden Dies gilt aber
micht allgemein Box — Tiac®®) haben daher fiir sol-
che Ereignisse ein spezielles formales Vorgehen ent-
wickelt, die sogenannte Interventionsanalyse. Dabei
werden univariate ARIMA-Modelle durch Einfithrung
von Dummy-Variablen ergénzt, wie dies in ahnlicher
Weise auch in der traditionellen Regressionsanalyse
geschieht. Fur die Zeit der Wirksamkeit des Ereignis-
s5es nimmt diese Variable den Wert Eins an, sonst ist
sie Null Die Schétzung der Parameter fir die
Dummy-Variable erlaubt einerseits eine anndhernde
Quantifizierung des Sondereinflusses, andererseits
verbessert sie die Voraussetzungen fiir die Prognose,
da die geschatzten Parameter des ARIMA-Modells,
insbesondere jene des "Moving-average”-Teils, von
Sondereinflissen nicht betroffen sind

Traditionelle Institutsmethode und Verfahren der
Zeitreihenanalyse — ein Vergleich ihrer Treffsicherheit

Die im vorigen Abschnitt kurz beschriebenen Verfah-
ren werden nun dazu verwendet, Zeitreihenmodelle
fir die wichtigsten Gréfien der Volkswirtschaftlichen
Gesamtrechnung zu schitzen Aus Platzmangel und
aus drucktechnischen Grinden wird darauf verzich-
tet, diese Modelie hier im Detail abzudrucken. Uber-
dies unterscheiden sich die einzelnen Modelle formal
nur sehr wenig voneinander. Eine kurze allgemeine
Charakteristik dirfte daher zur Information vollig aus-
reichen.

Der Untersuchungszeitraum erstreckt sich in den
meisten Fillen vom |. Quartal 1854 bis zum V. Quartal
1979 In allen Reihen ist ein ausgepragter Trend zu
beobachten, und Uberdies nehmen die Varianzen mit
den Mittelwerten zu Daher werden die Criginalreihen
zu Logarithmen transformiert, um ihre Varianzen zu
stabilisieren Der Trend wird durch Bildung von ersten
Difierenzen dieser Logarithmen, was in etwa Wachs-
tumsraten entspricht, ausgeschaltet Da aber mit
Quartalsdaten gearbeitet wird, haben die umgeform-
ten Reihen noch ein ausgepragtes Saisonmuster. Die-
ses wird durch die Bildung von vierten Differenzen,
d h.durch die Verwendung von Vorjahresabstédnden,
geglattet. Die auf diese Weise transformierten und
differenzierten Reihen sind dann weitgehend statio-
nar, d h weder Mittelwert noch Varianz sind zeitab-
héngig; sie kénnen daher flr die Schatzung von Zeit-
reihenmodellen verwendet werden Diese Schitzung
zeigt, da8 keine autoregressiven Parameter bendtigt
werden. Es reicht eine beschrinkte Zahl von “*Mo-
ving-average”-Parametern Um verschiedene Sonder-
einfliisse, die in der untersuchten Zeitspanne des &i-

6) Box — Tiao (1975}
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teren auftraten, aufzufangen, werden schlieBlich noch
spezielle Dummy-Variable in die einzelnen Modelle
eingefuhrt. Daflr wird die Methode der Interventions-
analyse verwendet®}.

Aus diesen Modellen werden vorerst Quartalsprogno-
sen flr die wichtigsten Aggregate der Volkswirt-
schaftlichen Gesamtrechnung far die Zeit von 1974
bis 1979 erstellt. Pabei handelt es sich um echie Ex-
ante-Prognosen Fir jeden Prognosezeitpunkt wur-
den die Modelle mit den bis dahin verfligbaren Daten
neu geschitzt und auf hre statistische VerladBlichkeit
gepruft.

Diese Quartalsprognosen werden dann zu Jahrespro-
gnosen summiert, und zwar fur die mit der Prognose-
tatigkeit des Institutes korrespondierenden Termine
Marz, Juni, September und Dezember. Diese Vorher-
sagen bilden das Ausgangsmaterial flr die Berech-
nung von PrognosegenauigkeitsmaBzahien.

Diese MaBzahlen fir die Zeitreihenmodelle sind in
Ubersicht 4 zusammengefaBt. FUr Vergleichszwecke
werden in Ubersicht 3 die entsprechenden Kennzah-
len fiir die traditionellen Institutsprognosen gegen-
ibergestellt. Die Werte in Ubersicht 3 fur die Progno-
segenauigkeitsmaBe der Institutsprognose der siebzi-
ger Jahre weichen von jenen der Ubersicht 2 aus dem
ersten Teil dieser Arbeit etwas ab, vor allem in der
GroBe des RMS-Prognosefehlers, Das erklart sich al-
lein aus der Tatsache, daB die Zahl der analysierten
Prognosen in beiden Fallen verschieden ist Im ersten
Abschnitt dieser Arbeit wurden nur die Prognosen
analysiert, die im Dezember eines Jahres flir das
kommende Jahr erstellt wurden. im verliegenden Ab-
schnitt hingegen wurden sémtliche Prognosen in die
Untersuchung einbezogen, nimlich die im September
und Dezember des laufenden Jahres (Ober die Ent-
wicklung im kommenden Jahr sowie deren vier Revi-
sionen im Laufe des darauffolgenden Jahres Ein Ver-
gleich der Ubersichten 2 und 3 ermdgiicht daher Aus-
sagen dartiber, ob diese Prognoserevisionen zu einer
Verbesserung der Treffsicherheit filhren Man erkennt
sofort, daB dies eindeutig der Fall ist

Es mag nun etwas problematisch erscheinen, Pro-
gnosen mit verschiedenem Vorhersagehorizont flr
die Berechnung der Genauigkeitskennzahlen véllig
gleich zu behandeln Diese Vorgangsweise wurde vor
allem deshalb gewshlt, weit sich dadurch die Zahi der
zur Verfligung stehenden Beobachtungen von 86 auf
36 erhoht Der Nachteil besteht darin, dag man nicht
erkennen kann, wie sich die Treffsicherheit der Pro-
gnosemethoden bei einer Variation in der Lange des
Prognosehorizonts entwickelt Fir die Beurteilung
der traditionellen Institutsprognosen ergeben sich
keine Probleme, weil die eingangs erwdhnte fruhere
Studie und der erste Abschnitt der vorliegenden Ar-
beit dar(ber hinreichend Information liefern. Bei der

¥y Vgl dazu Box — Tiao (1975)
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Beurteilung der Zeitreihenmodelle hingegen ist Vor-
sicht geboten. Bei der gewdhiten Vorgangsweise
wire es durchaus denkbar, daf eine eventuelle Uber-
legenheit eines Zeitreihenmodells nur daraus resul-
tiert, daB dieses Modell fir einen kurzen Prognoseho-
rizont (vielleicht bis drei Quartale) extrem gute Vor-
hersagen liefert, wahrend die Treffsicherheit bei lan-
gerem Prognosehorizont stark nachtd8t Um derartige
Trugschlisse zu vermsiden, wurden flr die Zeitrei-
henmodelle — &hnlich wie im ersten Abschnitt fir die
traditionellen Institutsprognosen — separat Vorher-
sagen mit einem Prognosehorizont von funf 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 fir sich. Es geniigt somit ein kurzer Kom-
mentar. In mehr als der Halfte der untersuchten Fille
haben die Zeitreihenverfahren einen kleineren mittle-
ren quadratischen Prognosefehler als die Institutsme-
thode. Die zum Teil beachtlichen Unterschiede in der
Treffsicherheit lassen Zweifel an der Glltigkeit der
eingangs erwihnten Hypothese aufkommen, daB Zeit-
reihenverfahren nur bei sehr kurzem Prognosehori-
zont zu einer Verbesserung der Vorhersagen beitra-
gen konnen Diese Frage wurde daher genauer unter-
sucht. Ahnlich wie im ersten Teil dieser Studie wur-
den auch fur die Zeitreihenverfahren Genauigkeits-
maBe nur unter Verwendung der im Dezember des
Vorjahres ersteliten Prognosen berechnet Dabei
zeigt sich, dal} die Zeitreihenverfahren in den meisten
der Fille, wo sie in den Ubersichten 3 und 4 besser
abschneiden, auch hier kieinere RMS-Prognosefehler
aufweisen lhre Treffsicherheit wird allerdings, wie zu
erwarten war, durch die Verldngerung des Prognose-
horizonts etwas verschlechtert Die Abnahme der
PrognosegUte hélt sich aber in sehr engen Grenzen
Die HauptgréBe der Volkswirtschaftlichen Gesamt-
rechnung ist in Ubersicht 3 das Brutto-Nationalpro-
dukt, in Ubersicht 4 das Brutto-Inlandsprodukt Der
Grund fir den Unterschied liegt in der Publikation
einer neuen Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnung
Die Institutsprognosen wurden bis September 1978
fir die GroBen der alten Gesamtirechnung, also das
Brutto-Nationalprodukt, erstellt, die Zeitreihenmo-
delle hingegen wurden fir die GriéBen der neuen
Rechnung, also das Brutto-Inlandsprodukt, geschatzt
(die Werte vor 1964 wurden mit Hilfe der Wachstums-
rate verkettet} DaB die beiden Verfahren zur Pro-
gnose etwas divergierender Datenmengen eingesetzt
werden, kdnnte zu gewissen Verzerrungen der Er-
gebnisse flihren. Soweit es sich auf Grund friherer
Untersuchungen beurteilen 188t, darfte diese Tatsa-
che die Zeitreinenverfahren etwas schiechter ausse-
hen lassen Einfache Zeitreihenverfahren, wie ARIMA-
Modelle, bringen im Falle des Brutto-Inlandsproduk-
tes keine Verbesserung der Prognoseglte. Ihre
RMS-Prognosefehler sind etwas gréfer als die in
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Ubersicht 3
Treffsicherhelt des traditioneilen Institutsprognoseveriahrens
Variable AMS-Pro- U v w uM us e A ub a b
gnose-
fahler
Brutto-Nationalprodukt (nominell) 242 025 0,83 056 Q00 am 099 014 086 302 087
Brutto-Nationalprodukt [real} 208 054 081 048 Q.00 410 090 003 097 047 031
Privater Konsum {nomineli) 234 022 086 041 008 co2 082 ooz 092 052 090
Privater Konsum (real) . . 232 052 072 041 ¢ o7 Q027 065 002 091 -—118 116
Brutto-Anlagsinvestiticnen {nominell 2350 035 []--] 040 002 Q09 ] 0o 098 —005 085
Brutto-Anlagainvestitionen (rea?) 354 067 071 043 005 017 078 00D 095 —008 102
Expertei w S {nomunel) 6.42 D48 085 050 0,00 coé c94 007 0393 2986 072
Exportei w S {roai) . 523 062 084 050 000 010 090 004 096 143 077
Warenexporta It Handelsstatistik
(nominally . . P 823 052 084 047 00 008 a8t 005 094 346 078
Warenexparte It. Handelsstatistik (real) 629 060 088 048 o [+]4::] 080 Q06 0983 274 a7z
Importai w S {nomineall) 782 0,50 Q72 G4l 000 015 0,85 000 100 oc4 098
Importei w S {real) . L 687 066 078 Q48 000 025 a7s 000 1.00 —050 104
Warenimporte It Handelsstatistik
{nominell) . . P 822 049 a78 042 1}e] 010 0,89 401 098 289 aas
Warenimporte It Handelsstatistik {real) 782 067 081 Q.50 001 o021 a7s 000 099 106 094
Unselbsténdig Beschaftigte . . 066 048 081 050 013 006 081 027 0 60 053 065
impliziter Deflator: Brutto-National-
produkt 1,08 016 045 054 000 013 087 002 098 —041 107
Verbrauchsrpreisindex
(ohne Saiscnprodukie) 054 008 024 035 008 000 092 002 080 acs 087
Ubersicht 4
Treffgsicherhelt der Zeitreihenmodelle
Variable AMSPro- u v w uM s e R o a )
gnase-
fehler
Brutto-Inlandsprodukt {nominell)’) 151 018 058 G40 002 004 094 002 o<1 082 092
Brutto-Inlandspradukt {real}?) 194 047 a75 Q44 004 006 090 003 093 019 084
Privater Konsum {nominel) 115 01 030 022 010 005 085 oo [eR: i} —0868 103
Privater Konsum {raai} - 119 az7 038 022 000 003 097 0400 100 o 049
Brutto-Anlageinvestitionen (nominell 583 058 114 a5 001 0oz 097 022 077 485 042
Brutto-Anlzgeinvestitionen (real) 4 46 080 100 053 000 001 099 021 a7e 107 a50
Expertei w S [neminelt) 650 049 085 058 001 008 oof 008 090 404 061
Expertei w S. (real) . 610 072 116 068 000 00t 099 0as 082 440 036
Warenexporte It Handelsstatistik
{nominell) . .o 647 o 0es 0387 ¢o0 011 089 oo 099 038 085
Warenexporte It. Handelsstatistik {real) 458 043 o6d 035 Q02 ooo 098 oo7 kb 087 oaz
importai w S (pominell} 871 052 QB0 046 ¢0o 018 baz om 099 06D 09
Importai w S {real) . 7 48 087 085 050 001 014 085 003 096 059 081
Warenimparte It Handetsstatistik
{nominell) . 6591 a42 Q64 036 Qo3 017 089 QQ0 097 37s 106
Warenimporte It Handefsstatistik (real} 543 a47 097 035 005 413 082 a0t 094 —157 108
Unsalbsténdig Beschiftigle 081 045 eird} 047 0,08 001 09t 016 076 018 Q72
Impliziter Detlator: Brutto-Inlands-
produkt 154 024 967 o68 0 aos aan ool 088 058 053
Verbraucherpreisindex
{ohne Saisonprodukta) 11 017 050 Q77 003 003 094 000 087 caos8 a<e

AMS-Prognossefehler Wurzel aus mittlerem guadratischem Prognosefehler
U AMS-Fehlar verglichen mit ,No-change’-Extrapolation,

Vv AMS-Fehler verglichen mit ,Average-changs'-Extrapetation

w. RMSFehier verglichen mit ,Last-change’-Exirapclation

wM Biasanteil am mittlgran quadratischen Prognesefehler

S Varianzanteil am mittleren quadrzatischen Prognoseishlar,

ut Kovarianzanteil am mittleren quadratischen Prognosefehler,
UR Regrassicnsanteil am mittleren quadratischen Prognesefahler
P Stdrantail am mittleren quadratischen Prognosafehter

a Regressionskanstante, aus der Regression der realisierten

b Regressionskosfliziant, fnderungen auf die prognostiziertan Anderungen

"} Diese Pragnosen wurden nicht direkt aus einem Zeitreihenmodell gewonnen sondern durch Muliplikation der Prognosen des realen Brutto-inlandsproduktes und des zuge-
hérigen Deflatars errechnet — ?) Diese Prognosen wurden mit einem Transferfunktionsmodelf erstellit

Ubersicht 8 fir die traditionellen Institutsprognosen
ausgewiesenen Fehler. Es wurden daher auch etwas
komplexere Techniken der Zeitreihenanalyse ange-
wendet. Es boten sich vor allem die sogenannten
Transferfunktionsmodelle an. Bei diesem Modelityp
wird nicht nur die eigene Vergangenheit der zu pro-

gnostizierenden Reihe verwendet, sondern dariber
hinaus noch Information herangezogen, die aus einer
anderen, vorauseilenden Relhe stammt Dies ist das
einzige Mal, daB in der vorliegenden Arbeit auf Trans-
ferfunktionsmodelle zurickgegriffen wird Die Erfah-
rungen mit zahireichen Transferfunktionsmodelien fir
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Paare aller wichtigen makroékonomischen Zeitreihen
Osterreichs werden an anderer Stelle publiziert?®)

Fir die Prognose des realen Brutto-lnlandsprodukies
wird ein Transferfunktionsmodell verwendet, in dem
die reale Exportentwicklung als vorauseilender indika-
tor aufscheint Fir die exportabhingige Wirtschaft
Osterreichs scheint ein derartiger Ansatz sehr plausi-
bel zu sein. Auf den ersten Blick sind allerdings die
Verbesserungen, die dieses Modell im Vergleich zur
Institutsmethode bringt, nicht groBartig Man sollte je-
doch folgendes bericksichtigen: Zum einen sind die
Institutsprognosen flr das Brutto-Nationalprodukt
bzw. neuerdings Brutto-Inlandsprodukt seit jeher be-
achtlich gut, vor allem im Vergleich zu den Vorhersa-
gen flr die einzelnen Komponenten Die Verbesse-
rungsmdglichkeiten sind somit von vornherein be-
schriankt Zum anderen tduscht hier der in Uber-
sicht 3 ausgewiesene RMS-Prognosefehler etwas Im
Untersuchungszeitraum ergab sich der relativ seltene
Fall, daB eine Prognose bereits im September des
vorangehenden Jahres exakt richtig erstellt wurde,
und zwar war dies die Prognose des realen Brutto-in-
landsproduktes fir das Jahr 1878 Dabei spielte frei-
lich der Zufall eine gewisse Rolle Die Prognosen flir
die einzelnen Komponenten wiesen namlich Fehler
auf, die sich im Aggregat kompensierten. Vernachlas-
sigt man diesen “Glickstreffer®, so vergréBert sich
der RMS-Prognosefehter merklich. Damit soll nicht
die Institutsprognose herabgesetzt, sondern nur die
Varaussetzung flr einen fairen Vergleich geschaffen
werden Scheinen im Falle des realen Brutto-Inlands-
produktes die Zeitreihenverfahren vom Zufall etwas
benachteiligt, so ist fur die nominelle GroBe das Ge-
genteil der Fall So gut, wie es nach Ubersicht 4 den
Anschein hat, sind die Verfahren der Zeitreihenana-
lyse wieder nicht. Die Prognosen fir das nominelle
Brutto-Inlandsprodukt werden indirekt gewonnen, da
— wie schon eingangs erwdhnt wurde - ein ARIMA-
Modell hier kaum etwas bringt und kein Transferfunk-
tionsmodell zur Verfigung steht. Es wurden die Vor-
hersagen aus dem oben erwdhnten Transferfunk-
tionsmodell fUr das reale Produkt mit Prognosen des
Brutto-inlandsproduktdeflators multipliziert, die aus
einem eigenen ARIMA-Modell fir diese GréBe stam-
men. Wie sich zeigt, scheint diese Vorgangsweise
ganz gut zu funktionieren Man sollte jedoch nicht
Ubersehen, daB sich Fehler der beiden Modelle kom-
pensieren dlrften, was diese Prognosen etwas zu
glinstig erscheinen 146t

Alles in allem 148t sich fir das Brutto-Inlandsprodukt
folgendes feststellen: Es scheint durchaus méglich
zu sein, die Prognosen fir diese GréBe durch das
Hinzuziehen von Zeitreihenverfahren bei der Progno-
seerstellung zu verbessern. Der Umfang dieser Ver-
besserungen dirfte sich alferdings in Grenzen hal-
ten

) Ledolter — Schebeck — Thury {1880)
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Weit griBere Verbesserungsmdoglichkeiten dlrften
flir den privaten Konsum gegeben sein. Wenn man
die Prognosefahigkeit als Kriterium fir die Qualitét
eines Modells ansieht, scheint sich diese Reihe her-
vorragend flr die Modellierung durch Zeitreihenver-
fahren zu eignen Der private Konsum enthélt eine
stark ausgeprigte systematische Komponente, die
im Zeitablauf keinen allzu starken Schwankungen un-
terworfen ist Diese systematische Komponente wird
durch Sondereinflisse und einen Zufalisfehler Uberla-
gert Sie wird weitgehend durch einen Ursachenkom-
ptex hervorgerufen, den man in der &konomischen
Theorie mit dem Begriff der Konsumneigung verbin-
det Entscheidend fUr die gute Schitzung dieses Zeit-
reinenmodells dlrfte die Tatsache sein, daB die
Reihe des privaten Konsums durch mehrere andere
Studien sehr gut bekannt ist, insbesondere was Son-
dereinfliisse anbelangt. Diese Sondereinflisse lassen
sich vor allem auf zwei Tatbesténde zurickfihren.
Zum einen kommt es zu Verschiebungen der Kon-
sumausgaben zwischen i und II. Quartal, je nachdem,
in welches Quartal eines Jahres Ostern fallt. Zum an-
deren hatten die Einflhrung der Mehrwertsteuer mit
Jahresbeginn 1973 und die EinfUhrung eines speziel-
len Mehrwertsteuersatzes fur Luxusglter mit Jahres-
beginn 1978 starke Ruckwirkungen auf die privaten
Konsumausgaben. In beiden Fillen werden diese
Rackwirkungen durch die Aufnahme von speziellen
Dummy-Variablen in das zu schétzende Modell aufge-
fangen Die Intervention an der Jahreswende 1977/78
ist hier von besonderer Bedeutung, weil sie den an-
gestrebten Prognosevergleich direkt tangiert. Die
EinfGhrung eines speziellen Mehrwertsteuersatzes
fir Luxusgditer war bereits einige Zeit im voraus be-
kannt und wurde im Modell bei der Prognoseerstel-
lung im September und Dezember 1977 ber(icksich-
tigt, und zwar sowohl| fir die Ergebnisse des Jahres
1977 als auch flr die Vorhersagen fir das Jahr 1978
Auf dhnliche Weise verfubr das Institut bei der Erstel-
lung seiner Prognosen nach den herkémmilichen Ver-
fahren. An der Vorgangsweise im Modellbau war aller-
dings nicht korrekt, daB Parameterschitzwerte be-
nutzt wurden, die zu diesem Zeitpunkt noch gar nicht
geschatzt waren Auf Grund dieser Unkorrektheit
sind sicher die in Ubersicht 4 angegebenen RMS-Pro-
gnosefehler im Falle des privaten Konsums etwas zu
niedrig. Dazu lieBe sich argumentieren, da8 es sehr
wohl méglich gewesen wiére, durch ausgedehntes
Experimentieren hinreichend genaue Vorstellungen
fiber die GroBenordnung dieser Parameter zu entwik-
keln. Nur aus Zeitmangel sollte diese etwas milhse-
lige Arbeit erspart bleiben

VBllig kontrér ist die Situation bei den Brutto-Anlage-
investitionen, Hier tragen die Verfahren der Zeitrei-
henanalyse (berhaupt nichts zur Verbesserung der
Prognosen bsi. Der Grund dafiir dirfte darin liegen,
daB die Investitionsneigung der Unternehmer von
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mehreren Faktoren beeinfluBt wird, die in einzelnen
Jahren eine sehr unterschiedliche Bedeutung haben.
Die Investitionsneigung schwankt daher von Jahr zu
Jahr stark. Als Folge davon ist in der realisierten Zeit-
reihe die systematische Komponente nur schwach
ausgepragt, und die erratischen Schwankungen do-
minieren

im AuBenhandel erh&lt man unterschiedliche Resui-
tate, je nachdem, flr welche Variablen Prognosen ab-
gegeben werden. Fiir die Exporte und Imparte im
weiteren Sinn verbessert die Verwendung von Zeitrei-
henverfahren die Treffsicherheit der Vorhersagen
nicht Fir Warenexporie und Warenimporte laut
Handelsstatistik hingegen weisen die Zeitreihenmo-
delte kleinere RMS-Prognosefehler auf als die traditio-
nelle Institutsmethode. Vor allem bei den realen Gré-
Ben ist der Unterschied doch substantiell Dieses Er-
gebnis Uberrascht nicht, wenn man bedenkt, daB bei
den AuBenhandelsreihen im weiteren Sinn der Reise-
verkehr und die Statistische Differenz der Zahlungsbi-
lanz eine nicht unbedeutende Rolle spielen Eher
uberraschte, daB das Institut Exporte und Importe im
weiteren Sinn mit kleineren Fehlern prognostizierte
als Warenexporte und Warenimporte laut Handelssta-
tistik. Hier beasteht wieder der Verdacht, daB8 sich —
&hnlich wie beim Brutto-Inlandsprodukt — Prognose-
fehler bei den Komponenten im Aggregat kompen-
sierten.

Bei den Beschéftigungsprognosen besteht kaum ein
Unterschied zwischen Institutsmethode und Zeitrei-
henverfahren. Bei den Preisprognosen — untersucht
am Beispiel der Verbraucherpreise ohne Saisonpro-
dukte — verzeichnet die traditionelle Institutsme-
thode weit bessere Ergebnisse als das korrespondie-
rende Zeitreihenmodell Das scheint weniger an der
Schwéche dieses Zeitreihenmodells zu liegen als ein
Beweis flr die Qualitdt der Institutspreisprognose zu
sein. Vor allem ist es gelungen, unter den weit
schwierigeren Verhaitnissen in den siebziger Jahren
die Treffsicherheit dieser Proghosen sogar noch zu
erhdhen, was aus einem Vergleich der Ubersichten 1
und 2 klar hervorgeht Hier sei nochmals auf die
schon  erwdhnte institutionelle Besonderheit der
Preisniveaubestimmung in Osterreich verwiesen

Analog zum Vergleich der Institutsprognosen zwi-
schen den sechziger und den siebziger .lahren sollen
auch im Vergleich der Institutsprognosen mit Progho-
sen aus Zeitreihenmodellen flr die Zeit 1974 bis 1978
die Wendepunkifehler betrachtet werden Dies erfolgt
wieder nur fir ausgewdhlie GroBen (BNP bzw BIP,
privater Konsum, Brutto-Anlageinvestitionen, jeweils
real, Exporte und Importe i w 8 nominell, Beschafti-
gung und Verbraucherpreisindex ohne Saisonpro-
dukte) und nur fir die Dezemberprognosen Es zeigt
sich, daB Institutsprognosen und Zeitreihenmodell-
prognosen insgesamt etwa gleich viele Wendepunkt-
fehler (verschiedenes Vorzeichen der Wachstumsra-

ten) aufweisen (10 und 9). Bei den Brutto-Anlageinve-
stitionen schneidet die Institutsprognose, mit Fehlern
in den Jahren 1975 und 1978, besser ab als die Vor-
hersagen mit dem ARIMA-Modell, die zusitzlich in
den Jahren 1976 und 1979 Wendepunktfehler hatten.
Dies darfte sich zum Teil aus der Verwendung der In-
vestitionstestergebnisse fir die Institutsprognose er-
klaren. Die Zeitreihenmodellprognosen kénnen die
Wendepunkifehler der Institutsprognosen flr den pri-
vaten Konsum 1978 und fir die Exporte i w. 8 1975
vermeiden, machen sie aber in gleicher Weise fir die
Obrigen GréBen (BNP bzw. BIP 1975, Importe i. w. 8
1975 und 1978, unselbsténdig Beschéaftigte 1975 und
1976} mit.

Hinsichtlich der Fehler in den Veradnderungsraten-
Wendepunkten liegen die Zsitreihenverfahren insge-
samt besser als die traditionelle Institutsmethode {6
gegeniber 10 Fehler). Vier Fehlern dieser Art in der
Institutsprognose fir den privaten Konsum {1974 bis
1977) steht nur einer (1978) in der ARIMA-Modellpro-
gnose gegenilber Die Wachstumsratenveranderung
der Brutto-Anlageinvestitionen wurde mit dem Zeiirei-
henmodell stets richtig vorhergesagt, in der Instituts-
prognose einmal (1974) verfehlt. Hingegen prognosti-
zierte das ARIMA-Modell die Veridnderung der Infla-
tionsrate des Verbraucherpreisindex zweimal in die
falsche Richtung, die Institutsprognose nur einmal
Das BNP (BIP) wurde von beiden Verfahren chne Ver-
anderungsraten-Wendepunktfehler prognostiziert, die
restlichen GréBen jeweils mit einem Fehler. Die Be-
trachtung der Wendepunktfehler stOtzt alse im gro-
Ben und ganzen die Tendenz der auf Grund der
Theil’'schen MaBe gemachten Aussagen

Zusammenfassung

Diese Studie untersucht vor allem, ob eine zusétzli-
che Verwendung von Zeitreihenmodellen im Rahmen
der Prognoseaktivititen des Institutes die Treffsicher-
heit der Vorhersagen verbessern kénnte Die Ergeb-
nisse der Untersuchung deuten stark darauf hin, daB
dies fur einige der analysierten Variablen der Fall sein
didrfte. Um MiBverstidndnisse auszuschlieBen, sei
nochmals darauf hingewiesen, daB sie zusétzlich ver-
wendet werden sollten und keinesfalls daran gedacht
ist, die fraditionelle Institutsmethode durch Zeitrei-
henmodelle zu ersetzen

Gegen Verfahren der Zeitreihenanalyse, und hier ins-
besondere gegen ARIMA-Modelle, bestehen leider
noch gewisse Vorbehalte. So wird behauptet, daB es
sich dabei um Extrapolationstechniken handelt, mit
denen die zuletzt becbachtete Entwicklung einer
Zeitreihe rein mechanistisch in die Zukunft projiziert
werde. Vor allem die 8konomische Theorie wiirde da-
bei véllig ignoriert. Tatsachlich unterstellen aber die
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Verfahren der Zeitreihenanalyse sehr wohl die Exi-
stenz von dahinterliegenden ékonomischen Gesetz-
maBigkeiten, die in einer systematischen Entwicklung
der untersuchten Reihe ihren Niederschlag finden
Ansonsten wiére die Aufspaltung einer Zeitreihe in
eine systematische Komponente und in einen Zufalis-
fehler, wie dies bei der Spezifikation und Schatzung
eines ARIMA-Modells praktisch geschieht, sinnlos.
Die Untersuchung zeigt sehr deutlich, daB flr Varia-
ble, die eine deutlich ausgeprégte systematische
Komponente aufweisen, brauchbare ARIMA-Modelle
geschatzt werden kdénnen Ist dies jedoch nicht der
Fall, so versagen Zeitreihenverfahren. Man kann das
auch anders ausdricken: Lassen sich gute ARIMA-
Modelle schétzen, so ist dies ein Beweis dafiir, daB
die betreffenden Zeitreihen relativ strengen, Uber die
Zeit stabilen Gesetzen folgen. Im untersuchten Da-
tenmaterial kdnnen der private Konsum und die
Brutto-Anlageinvestitionen als zwei kontrare Bei-
spiele fur diesen Tatbestand angesehen werden.

In der univariaten Form der Zeitrelhenanalyse wird al-
lerdings nicht versucht, beobachtete Entwicklungen
explizit ihren méglichen Ursachen zuzuordnen. Bei bi-
variaten und echt multivariaten Ansitzen hingegen
geschieht dies sehr wohl. Daher besteht kein Grund
fir die Annahme, daB traditionelle Skonometrische
Methoden, wie beispielsweise strukturelle Gilei-
chungssysteme, und Verfahren der Zeitreihenanalyse
einander ausschlieBende Untersuchungstechniken
wéren, von denen nur die eine oder die andere ange-
wendet werden kann. Diese beiden Gruppen von Me-
thoden kénnen sich vieimehr gegenseitig sehr nutz-
bringend ergénzen. So kénnen Zeitreihenmodelle
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wertvolle Information fir die Spezifikation ékonomet-
rischer Gleichungssysteme liefern, insbesondere in
der Ermittlung der Lagstrukturen und der Behandlung
der Gleichungsfehler®®)
Aus dem eingangs erwéhnten Einwand gegen
ARIMA-Modelle, daB sie Extrapolationstechniken
selen, folgt zwangsléufig ein weiterer, daB sie bei der
Vorhersage von Konjunkturwendepunkten versagen
Bei diesem Einwand kommt es sehr darauf an, ob
sich ein Wendepunkt in den Daten durch leichte Var-
dnderungen in der Tendenz der Zuwachsraten ankiin-
digt oder nicht. im ersten Fall ist es ohne grdBere
Schwierigkeiten mdglich, diesen Wendepunkt mit
ARIMA-Modellen zu prognostizieren. im zweiten Fall
hingegen, beispielsweise in einer Situation wie an der
Jahreswende 1974/75, als der Abschwung ohne das
geringste Anzeichen schlagartig im IV Quartal 1974
einsetzte, versagen ARIMA-Modelle Sie reagieren
dann allerdings sehr rasch auf die neue Lage Dies
héngt vor allem damit zusammen, daB in die mit
ARIMA-Modellen ersteliten Prognosen nicht nur die
in der Vergangenheit beobachtete systematische £nt-
wicklung einer Zeitreihe, sondern auch Prognosefeh-
ler eingehen. Gerade diese Bericksichtigung der in
jingster Zeit beobachteten Abweichungen zwischen
Modellprognosen und Realisationen macht ARIMA-
Modelle zu einem sehr flexiblen Prognoseinstru-
ment.

Fritz Schebeck

Gerhard Thury

*) Vgl. dazu Zeilner — Paim (1974) sowie D. F. Hendry Dyna-
mic Specification in an Aggregate Bemand Madel of the United
Kingdom Econometrica, Vol 42, 1974 S 558-578




