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Zusammenfassung: Seit Anfang der achtziger Jahre betreibt Österreich
eine enge Anbindung seiner Währung an die DM, um bei der Inflationsbe-
kämpfung von der Reputation der Deutschen Bundesbank zu profitieren. Als
Ergebnis dieser Hartwährungspolitik wird in der Literatur angenommen, daß
die österreichische Wirtschaft voll in die erweiterte DM-Zone integriert sei.
Die vorliegende Arbeit konfrontiert diese Hypothese mit Daten. Insbe-
sondere überprüft sie die deutsche Dominanzhypothese anhand von langfri-
stigen Zinssätzen mit Kointegrations- und Granger-Kausalitätstests im vek-
torautoregressiven Modell. Hiernach werden die österreichischen Zinssätze
nicht nur von den deutschen, sondern auch von den US-Zinssätzen beein-
flußt. Außerdem kann entgegen der Erwartung keine Kointegrationsbe-
ziehung gefunden werden. Die österreichische Währung ist damit (noch)
nicht vollständig in die DM-Zone integriert.

Abstract: Since the early eighties, Austria has pegged its exchange rate to
the deutschmark in order to gain from the German Bundesbank’s reputation
in fighting domestic inflation. Most authors assume that the Austrian
economy is fully integrated into the enlarged DM-Zone as a result of this
hard-currency policy. The present paper confronts this hypothesis with data
and tests the German dominance hypothesis for long-term interest rates
using cointegration and Granger causality analysis in a vector autoregressive
model. Results show that Austrian interest rates are influenced not only by
German interest rates, but also by those in the U.S. Moreover, no
cointegration can be shown to exist between German and Austrian interest
rates. Therefore, the Austrian currency is not yet fully integrated into the
DM-Zone.
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1 Einleitung

Das im Vertrag von Maastricht festgelegte und seither durch zahlreiche politische
Absichtserklärungen bestätigte Ziel der Bildung einer Europäischen Wirtschafts- und
Währungsunion (EWU) stellt für die Mitgliedsländer der Europäischen Union eine



beträchtliche Herausforderung dar. Infolge der durch die rezessiven Entwicklungen der
Weltwirtschaft verursachten budgetären Probleme der meisten Mitgliedstaaten der EU
steht dabei in der wirtschaftspolitischen Diskussion derzeit die Erfüllung der fiskali-
schen Konvergenzkriterien im Mittelpunkt. Zumindest für die Länder, die bereits seit
einigen Jahren einen festen Wechselkurs ihrer Währungen zur DM halten konnten,
gelten dagegen die Zinssatz- und Inflationskriterien als unproblematisch, da angenom-
men wird, daß diese Volkswirtschaften bereits in eine DM-Zone integriert sind und ihre
Geldpolitik weitgehend jener der Deutschen Bundesbank untergeordnet haben, so daß
sie wohl ohne Schwierigkeiten auch der Geldpolitik der nach deutschem Vorbild kon-
struierten Europäischen Zentralbank folgen werden. Dies gilt nicht nur für einige Kern-
länder der EU, wie die Niederlande, Luxemburg, Belgien und Frankreich, die im
Rahmen des Europäischen Währungssystems weitgehend feste Währungsrelationen zur
DM verwirklicht haben, sondern auch (möglicherweise noch stärker) für Österreich, das
zwar erst zum 1. Januar 1995 der EU und dem EWS beigetreten ist, aber bereits seit lan-
gem als "Schattenmitglied" des EWS autonom im Rahmen seiner "Hartwährungspolitik"
einen faktisch unveränderten Schilling-DM-Wechselkurs realisiert hat. Es wird daher oft
behauptet, daß Österreich voll in die DM-Zone integriert sei.

In der vorliegenden Arbeit wird diese in der einschlägigen Literatur fast
unbestrittene Annahme näher untersucht. Im zweiten Abschnitt stellen wir die
Entwicklung der österreichischen Hartwährungspolitik kurz dar und diskutieren einige
mögliche Auswirkungen dieser Politik. Anschließend wird mit Hilfe von neueren
ökonometrischen Verfahren überprüft, ob sich die Integration der österreichischen in die
deutsche Wirtschaft empirisch nachweisen läßt. Ausgangspunkt ist dabei die deutsche
Dominanzhypothese bezüglich der Geldpolitik, die für die Finanzmärkte anhand der
internationalen Zinszusammenhänge getestet werden kann. Der dritte Abschnitt der
Arbeit formuliert die zu testenden Hypothesen, während im vierten Abschnitt erste
empirische Evidenz in Form von Kointegrations- und Granger-Kausalitätstests geliefert
wird. Wir verwenden dabei langfristige Zinssätze, deren Konvergenz als Voraussetzung
für die EWU im Vertrag von Maastricht gefordert wird.

Dabei erhalten wir überraschende Ergebnisse: Es kann keine Kointegration zwischen
deutschen und österreichischen langfristigen Zinssätzen nachgewiesen werden; eine
langfristige Gleichgewichtsbeziehung scheint also nicht vorzuliegen. Die Kausalitäts-
tests zeigen zwar erwartungsgemäß den Einfluß der deutschen auf die österreichischen
Zinssätze auf, ebenso wird jedoch ein unabhängiger Einfluß der US-Zinssätze auf die
Entwicklung der österreichischen Zinssätze nachgewiesen. Diese empirischen Befunde
deuten darauf hin, daß die österreichische Währung trotz der Hartwährungspolitik der
Oesterreichischen Nationalbank noch nicht vollständig in die DM-Zone integriert ist.

2 Österreichs Hartwährungspolitik

Die Wechselkurspolitik Österreichs seit den frühen siebziger Jahren kann mit dem
Begriff der "Hartwährungspolitik" charakterisiert werden. Die Oesterreichische
Nationalbank war und ist bestrebt, den Wechselkurs des Schillings an andere "harte"
Währungen anzubinden. Als "harte" Währungen werden dabei die Währungen jener



Länder gesehen, die im internationalen Vergleich geringe Inflationsraten aufweisen,
insbesondere die DM. Eine Freigabe des Schilling-Wechselkurses wurde als wirt-
schaftspolitische Option nie ernsthaft in Erwägung gezogen.

Die Hartwährungspolitik bildete sich zunächst als ein Bestandteil der wirtschafts-
politischen Konzeption des "Austrokeynesianismus" heraus. Im Laufe der achtziger
Jahre wurde die Konzeption des Austrokeynesianismus zunehmend in Zweifel gezogen,
teilweise infolge von wirtschaftspolitischen Neuorientierungen auf der internationalen
Ebene, teilweise wegen der als unzureichend angesehenen Wirksamkeit einzelner seiner
Instrumente. Der Niedergang des Austrokeynesianismus betrifft jedoch nicht die Hart-
währungspolitik; diese wurde vielmehr bis jetzt konsequent weiterverfolgt.

Entsprechend der mehr "spontanen" als geplanten Herausbildung der Hartwährungs-
politik wurden die mit ihr angestrebten Ziele nicht in kanonischer Form offiziell dekla-
riert. Es ist jedoch unbestritten, daß durch die Stabilisierung des Außenwerts des Schil-
lings ein Beitrag zur Verminderung von Unsicherheit bezüglich der Wechselkurs- und
Preiserwartungen geleistet werden soll. Ein weiteres Hauptziel dieser Politik ist die För-
derung der Preisstabilität durch den "Import" niedriger Inflationsraten, insbesondere aus
der Bundesrepublik Deutschland. Daneben wird häufig das langfristige Ziel der Verbes-
serung der Wettbewerbsfähigkeit der österreichischen Volkswirtschaft mit der Hart-
währungspolitik in Verbindung gebracht.

Die Entwicklung der österreichischen Wechselkurspolitik kann folgendermaßen kurz
charakterisiert werden.1 Die Hartwährungspolitik wurde zu Beginn der siebziger Jahre
zuerst eingeführt, um die Inflation und spekulative Kapitalbewegungen zu bekämpfen.
Nach dem Zusammenbruch des Bretton-Woods-Systems verfolgte die Oesterreichische
Nationalbank zunächst eine Politik des "managed floating". Dabei wurden zunächst ver-
schiedene Orientierungsgrößen für den Wechselkurs des österreichischen Schillings ver-
wendet, insbesondere Wechselkursindizes.

Im Gefolge des ersten Ölpreisschocks (1974 bis 1976) reagierten die Fiskal- und die
Einkommenspolitik in Österreich expansiv; der Schilling wertete zugleich gegenüber
den Haupthandelspartnern auf. Diese Politik führte zu schwerwiegenden Leistungs-
bilanzproblemen. Restriktive Maßnahmen mußten ergriffen werden, um das
Leistungsbilanzdefizit abzubauen. Gleichzeitig versuchte die österreichische
Geldpolitik, die Zinssätze auf niedrigem Niveau zu halten, um Investitionen zu
erleichtern. Im Zuge der beginnenden Hochzinsphase geriet diese Politik der
Nominalzinskonstanz in Widerspruch zur Hartwährungspolitik. Dieser Zielkonflikt
wurde zugunsten der Wechselkursstabilität gelöst: Bei zunehmender Kapitalsubstitution
und internationaler Integration der österreichischen Finanzmärkte war die
Oesterreichische Nationalbank 1979 gezwungen, die Zinssätze nach oben anzupassen.

In den folgenden Jahren wertete der österreichische Schilling zwar gegenüber dem
US-Dollar zunächst ab, beteiligte sich aber an allen Wechselkursanpassungen der DM
innerhalb des Europäischen Währungssystems, wobei er gegenüber dem ECU und von
1979 bis 1981 sogar gegenüber der DM aufwertete. Die Signalwirkung dieser Auf-
wertung wurde in der Literatur stark hervorgehoben; vgl. WINCKLER (1991). Seit Ende
1981 ist der DM-Wechselkurs des Schillings weitgehend konstant.



Nach dem zweiten Ölpreisschock war die österreichische Wirtschaftspolitik von
1981 bis 1983 zunächst wieder eher expansiv ausgerichtet. Ab 1984 lagen die
österreichischen Zinssätze über jenen der Bundesrepublik Deutschland, da Österreich
eine etwas höhere Inflation aufwies. Aufgrund der im März 1985 einsetzenden
Abwertung des US-Dollars wertete der Schilling real wieder auf, da nicht mehr der reale
effektive Wechselkurs des Schillings, sondern der Schilling-DM-Wechselkurs konstant
gehalten wurde. In diesen Jahren verstärkte sich die Bindung des Schillings an die DM
sogar noch weiter; die Schwankungen des Schilling-DM-Wechselkurses verschwanden
fast völlig.

Diese Bindung des österreichischen Schillings an die DM wurde auch durch die
deutsche Vereinigung und durch die Krisen des Europäischen Währungssystems 1992
und 1993 nicht beeinträchtigt. Trotz Liberalisierung des Kapitalverkehrs und Öffnung
der Finanzmärkte in Österreich hatten Spekulationen gegen den Schilling auch in dieser
Periode keine nennenswerte Bedeutung. Dies wird im allgemeinen dahingehend inter-
pretiert, daß die österreichische Wirtschaft bereits voll in die DM-Zone integriert ist, zu
der außer Deutschland meist auch die Benelux-Länder und Frankreich gezählt werden.

Die wichtigste und fast allgemein anerkannte Begründung für die österreichische
Hartwährungspolitik liegt in ihrer inflationsvermindernden Wirkung. Die einschlägige
Literatur stimmt dahingehend überein, daß die österreichische Hartwährungspolitik und
die dadurch bewirkte weitgehende Integration Österreichs in die DM-Zone das Ziel der
Inflationsverminderung im wesentlichen erreicht habe. So lag die österreichische Infla-
tionsrate in den siebziger und achtziger Jahren unter dem Durchschnitt der OECD-Län-
der und war auch niedriger als jene der wichtigsten Handelspartner Österreichs. Eine
Ausnahme stellt die Inflationsrate der Bundesrepublik Deutschland dar, die in den
meisten Jahren der Periode der Hartwährungspolitik geringer war als jene Österreichs.
Das Inflationsdifferential zwischen beiden Ländern dürfte unter anderem auf die expan-
sivere Fiskalpolitik Österreichs zurückzuführen sein. Diese Politik hatte jedoch auch
(zumindest kurzfristig) reale Effekte2 und hat dazu beigetragen, daß die
Wachstumsraten des österreichischen Brutto-Inlandsprodukts bis in die Mitte der
achtziger Jahre höher waren als jene der Bundesrepublik Deutschland. Als
Nebenwirkung der Kombination aus Hartwährungspolitik und expansiver Fiskalpolitik
lagen die österreichischen Nominalzinssätze meist über jenen der Bundesrepublik
Deutschland.

Als theoretische Begründung für die preisstabilisierende Wirkung der Hartwährungs-
politik wurde in Österreich zunächst meist die Kostendruckerklärung von Inflationen
herangezogen. Dabei werden die Importpreise und die Lohn- und Preispolitik der Ge-
werkschaften und der Arbeitgeber (und ihrer Interessenorganisation) im Rahmen des
Systems der Wirtschafts- und Sozialpartnerschaft als die wichtigsten Bestimmungs-
größen des österreichischen Preisniveaus angesehen. Allerdings sollte nicht übersehen
werden, daß auch eine am Zwischenziel der Geldmengensteuerung orientierte restriktive
Politik der Oesterreichischen Nationalbank ähnliche (vielleicht sogar stärkere)
inflationsdämpfende Wirkungen hätte haben können wie die am Zwischenziel des
Wechselkurses ausgerichtete Hartwährungspolitik. Der spezifisch österreichische



"policy-mix" und das institutionelle Arrangement, auf dem dieser beruht, wurden unter
anderem durch strategische Aspekte der beteiligten Entscheidungsträger erklärt.

Auf diese strategischen Elemente in den Interaktionen zwischen Fiskal-, Geld- und
Einkommenspolitik wurde vor allem in den Arbeiten von WINCKLER

3 hingewiesen.
Dabei wird die Hartwährungspolitik als ein Mittel dafür angesehen, die Wirtschafts- und
Sozialpartner zu mäßigeren Lohn- und Preisforderungen zu veranlassen. Allerdings
bleibt dabei die Frage offen, warum nicht durch eine kooperative Wirtschaftspolitik, auf
die sich Regierung, Notenbank und Wirtschafts- und Sozialpartner festlegen, mit Hilfe
von diskretionären Anpassungen des Wechselkurses bei vom Ausland kommenden
Schocks bessere Ergebnisse erzielt werden als mit der "fixierten Regel" der österreichi-
schen Hartwährungspolitik.

Eine Antwort darauf kann in dem Argument der Zeitinkonsistenz einer solchen
"optimalen" Wirtschaftspolitik gefunden werden. Demnach können "fixierte Regeln"
einen höheren Grad an Glaubwürdigkeit für die Wirtschaftspolitik bewirken als diskre-
tionäre Änderungen, insbesondere in Hinblick auf das Ziel der Geldwertstabilität.
Obwohl die Annahmen über die makroökonomischen Zusammenhänge und die
Modellierung der strategischen Interaktionen zwischen den Regierungen, den
Notenbanken und den privaten Akteuren der Volkswirtschaften, die diesem Argument
zugrunde liegen, keineswegs unbestritten sind, geht doch ein Großteil der theoretischen
Literatur zur europäischen Währungspolitik von einem derartigen Ansatz aus. Dabei
wird gezeigt, daß es unter bestimmten Voraussetzungen für andere europäische Länder
vorteilhaft sein kann, ihre geldpolitische Autonomie aufzugeben und sich der Geld-
politik der Deutschen Bundesbank unterzuordnen. Wenn dies in glaubwürdiger Weise
möglich ist, kann damit die Reputation der deutschen Geldpolitik als "Anker" der
Inflationsbekämpfung auf die jeweilige Notenbank übertragen und dadurch eine
erfolgreiche Stabilitätspolitik implementiert werden. Vgl. dazu u.a. GIAVAZZI und
GIOVANNINI (1989).

Für eine kleine offene Volkswirtschaft wie die österreichische kann die Fixierung
des Wechselkurses zur DM eine besonders glaubwürdige Regel darstellen, die relativ
einfach durchschaubar und durchsetzbar ist. HOCHREITER und WINCKLER (1995) inter-
pretieren die Hartwährungspolitik der Oesterreichischen Nationalbank seit den späten
siebziger Jahren in diesem Sinn und demonstrieren modellmäßig und datenanalytisch,
daß diese Politik dazu geführt haben kann, daß Österreich in den achtziger Jahren Teil
eines optimalen Währungsraums mit Deutschland geworden ist, wobei trotz teilweise
asymmetrischer Schocks auf beide Volkswirtschaften und begrenzter Faktormobilität
die durch die Hartwährungspolitik induzierte erhöhte Reallohnflexibilität für die Inte-
gration der österreichischen Volkswirtschaft in die optimale Währungszone mit
Deutschland verantwortlich gemacht wird.



3 Zur Operationalisierung der deutschen Dominanz-
hypothese für Österreich

Die Interpretation der österreichischen Hartwährungspolitik als Ursache für eine Inte-
gration Österreichs in die DM-Zone wirft eine Fülle von theoretischen und insbesondere
empirischen Problemen auf, die hier nicht im Detail behandelt werden können. Wir be-
schränken uns vielmehr auf einen, für diese These allerdings wesentlichen Teilaspekt,
und zwar auf die Frage, ob die österreichische Geldpolitik tatsächlich von der deutschen
Geldpolitik (und nur von dieser) bestimmt wurde und ob sich diese Dominanz der
deutschen Geldpolitik im Verhalten der Finanzmärkte und insbesondere in der Ent-
wicklung des österreichischen Zinssatzes seit Beginn der achtziger Jahre nachweisen
läßt.

Theoretische Grundlage für die Hypothesen über die Zinszusammenhänge zwischen
Österreich und Deutschland bildet die Theorie der ungedeckten Zinsparität. Diese setzt
voraus, daß inländische und ausländische Wertpapiere vollkommene Substitute sind,
was unter anderem fehlende Transaktionskosten, freien Kapitalverkehr und gleiche
Risikoeigenschaften in- und ausländischer Kapitalanlagen erfordert. In diesem Fall wird
der inländische Zinssatz durch den ausländischen Zinssatz und die erwartete Wechsel-
kursänderung bestimmt. Bei Gültigkeit der deutschen Dominanzhypothese müßte dem-
nach der österreichische Zinssatz durch den deutschen Zinssatz determiniert sein, da bei
glaubwürdiger Fixierung des Schilling-DM-Wechselkurses von den privaten Wirt-
schaftssubjekten keine Wechselkursänderungen erwartet werden; gleiches gilt übrigens,
wenn der Wechselkurs durch einen Random Walk beschrieben werden kann. Kurz- oder
langfristige Abweichungen der österreichischen von den deutschen Zinssätzen können
insbesondere auftreten, wenn durch unterschiedliche Inflationserwartungen für beide
Länder Risikoprämien für erwartete Wechselkursänderungen vorliegen. Bei vollstän-
diger Integration der österreichischen und deutschen Kapitalmärkte müßten diese
Risikoprämien allerdings verschwinden; zumindest muß Stationarität der Risikoprämien
und damit eine langfristige Gleichgewichtsbeziehung zwischen österreichischen und
deutschen Zinssätzen erwartet werden.4

Die deutsche Dominanzhypothese wurde (mit unterschiedlichen Ergebnissen) in der
Literatur für verschiedene Mitgliedsländer des EWS anhand der Zinssätze empirisch
überprüft. Für unsere Untersuchung der Gültigkeit dieser Hypothese für das EWS-
"Schattenmitglied" Österreich verwenden wir im Anschluß an KIRCHGÄSSNER und
WOLTERS (1993, 1995) die Methodologie der Tests auf Granger-Kausalität und auf
Kointegration. Granger-Kausalität gibt Aufschluß über kurzfristige Beziehungen zwi-
schen Zinssätzen verschiedener Länder ("kurzfristige Dominanzhypothese"). Wenn die
Zinssätze nicht stationär sind, wie es häufig der Fall ist, erfordert das Bestehen lang-
fristiger Gleichgewichtsbeziehungen darüber hinaus Kointegration zwischen den Zins-
sätzen ("langfristige Dominanzhypothese"). Liegt keine derartige Beziehung zwischen
dem österreichischen und dem deutschen Zinssatz vor, so kann selbst bei durch
Granger-Kausalität nachzuweisender kurzfristiger Dominanz des österreichischen durch
den deutschen Zinssatz die Oesterreichische Nationalbank die langfristige Entwicklung
des österreichischen Zinssatzes noch beeinflussen. Eine vollständige Integration der



österreichischen Volkswirtschaft in die DM-Zone setzt also das Bestehen sowohl von
Granger-Kausalitätsbeziehungen wie von Kointegrationsbeziehungen zwischen deut-
schem und österreichischem Zinssatz und nur zwischen diesen voraus.

Ausgangspunkt für die Tests der deutschen Dominanzhypothese bezüglich des öster-
reichischen Zinssatzes sind die Teilhypothesen, die VON HAGEN und FRATIANNI (1990)
für die EWS-Mitgliedsländer formuliert haben. In Hinblick auf Granger-Kausalität lau-
ten diese:

H1 (Abhängigkeit von Deutschland): Der deutsche Zinssatz ist granger-kausal für den
österreichischen Zinssatz.

H2 (Unabhängigkeit Deutschlands von Österreich): Der österreichische Zinssatz ist
nicht granger-kausal für den deutschen Zinssatz.

H3 (Isolierung Österreichs vom Rest der Welt): Zinssätze anderer Länder als
Deutschlands sind nicht granger-kausal für den österreichischen Zinssatz.

Die deutsche Dominanzhypothese für Österreich (die vollständige Integration
Österreichs in die DM-Zone) verlangt die gemeinsame Gültigkeit aller drei Hypothesen,
also eine Kausalitätsbeziehung (H1) und zwei Nicht-Kausalitätsbeziehungen (H2 und
H3). Als Repräsentanten für den "Rest der Welt" betrachten wir im folgenden nur den
Zinssatz der USA.

Da Granger-Kausalität nicht Kointegration impliziert, muß das Bestehen
langfristiger Gleichgewichtsbeziehungen für die Zinssätze zusätzlich durch
Kointegrationstests überprüft werden, wenn die Zinssätze nichtstationär sind. Bei
Bestehen von Kointegrationsbeziehungen existieren Fehler-Korrektur-Darstellungen
zwischen den entsprechenden Zinssätzen. Die Hypothese der langfristigen Dominanz
Deutschlands kann dann nach KIRCHGÄSSNER und WOLTERS (1993, S. 774)
folgendermaßen formuliert werden:

H1': Der deutsche Zinssatz ist im Fehler-Korrektur-Term der Gleichung für den öster-
reichischen Zinssatz enthalten.

H2': Der österreichische Zinssatz ist nicht im Fehler-Korrektur-Term der Gleichung für
den deutschen Zinssatz enthalten.

H3': Zinssätze anderer Länder als Deutschlands, die nicht dem EWS angehören, sind
nicht im Fehler-Korrektur-Term der Gleichung für den österreichischen Zinssatz
enthalten.

Bei einem gemeinsamen Test dieser drei Hypothesen in einem vektorautoregressiven
Modell in Fehler-Korrektur-Darstellung für den österreichischen, den deutschen und
einen weiteren Zinssatz verlangt die Gültigkeit der langfristigen deutschen Dominanz-
hypothese, daß zwischen Deutschland und Österreich in einem bivariaten Modell genau
ein Kointegrationsvektor existiert. Wird ein weiteres Land berücksichtigt, das nicht dem
EWS angehört, so muß mindestens ein Kointegrationsvektor vorliegen. Auch hier wird
als weiteres Land wieder nur die USA untersucht; Erweiterungen auf andere für das
Portefeuille-Verhalten der österreichischen Anleger möglicherweise relevante Wäh-
rungen sind für weitere Untersuchungen geplant.



4 Empirische Ergebnisse

4.1 Vorgehen und Datenauswahl

Um die Hypothese der Integration Österreichs in die DM-Zone zu überprüfen, werden in
dieser Arbeit die Umlaufrendite öffentlicher Anleihen in Österreich (ALR) und in
Deutschland (GLR)5 sowie die Umlaufrendite von US-Governmentbonds mit einer
Restlaufzeit von zehn Jahren (ULR) verwendet.6 Da der Kurs des Schillings seit 1981
weitgehend an die DM angebunden ist, beginnt der Untersuchungszeitraum im Januar
1981 und endet im November 1994, also kurz vor dem Beitritt Österreichs zum Euro-
päischen Währungssystem. Die Zinssätze sind in Abbildung 1 wiedergegeben.

Abbildung 1: Langfristige Zinssätze in Österreich, Deutschland und den USA
Zeitraum: Januar 1981 bis November 1994
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In früheren Untersuchungen zum Einfluß der DM auf Währungen im Europäischen
Währungssystem wurden häufig kurzfristige Geldmarktsätze verwendet, da sie als stär-
ker von den jeweiligen Zentralbanken beeinflußbar angesehen werden (vgl. z. B. VON

HAGEN und FRATIANNI (1990) und KIRCHGÄSSNER und WOLTERS (1995)). Allerdings
fordert der Vertrag von Maastricht die Konvergenz der langfristigen Zinssätze als ein
Konvergenzkriterium für die Mitgliedsländer der zukünftigen Europäischen
Wirtschafts- und Währungsunion. In langfristigen Zinssätzen kommen die erwartete
Inflationsrate und die jeweilige Risikoprämie und damit das Verhalten der Akteure auf
den Kapitalmärkten stärker zum Ausdruck, so daß ein enger und dauerhafter



Zusammenhang zwischen den deutschen und österreichischen langfristigen Zinssätzen
für einen engen Zusammenhang der beiden Währungen spricht. Werden Impulse von
den internationalen Märkten (z. B. vom US-Kapitalmarkt) zunächst in den deutschen
und dann erst in den österreichischen Zinsen reflektiert, so kommt hierin ein
asymmetrisches Verhältnis der beiden Währungen zum Ausdruck: die DM spielt eine
dominierende Rolle, und der österreichische Schilling ist nur an sie gekoppelt. Die
Frage nach dem langfristigen Zusammenhang wird hier mit Kointegrationstests
untersucht, die nach dem Schockverarbeitungsmechanismus mit Granger-
Kausalitätstests. Für beide Testverfahren ist zunächst die Stationarität der Zinssätze zu
überprüfen.

4.2 Ergebnisse der Stationaritäts- und Kointegrationstests

TIEDE (1991, S.100) weist in seiner Kritik an Granger-Kausalitätstests darauf hin, daß
diese Tests schwach stationäre Zeitreihen voraussetzen. Ein stochastischer Prozeß wird
(schwach) stationär genannt, wenn sein Erwartungswert und seine Autokovarianzen
keine Funktionen der Zeit sind. Ein nichtstationärer Prozeß heißt integriert von der Ord-
nung eins, wenn die erste Differenz dieses Prozesses stationär ist. Sind dagegen die Zeit-
reihen kointegriert, d. h. es existiert zwischen den von der Ordnung eins integrierten Va-
riablen eine nicht-triviale stationäre Linearkombination, dann sind direkt mit den inte-
grierten Zeitreihen Granger-Kausalitätstests durchzuführen (vgl. SIMS, STOCK und
WATSON (1990) und TODA und PHILLIPS (1994)). In diesem Fall existiert nach dem
Granger-Repräsentationstheorem (ENGLE und GRANGER (1987, S. 255 f.)) eine Fehler-
Korrektur-Darstellung der Variablen, und es liegt Granger-Kausalität in (mindestens)
eine Richtung vor. Vektorautoregressive Modelle in ersten Differenzen wären in diesem
Fall fehlspezifiziert.

Um empirisch die Frage der Stationarität zu überprüfen, wird nach dem erweiterten
Dickey-Fuller-Test mit der Methode der kleinsten Quadrate (OLS) folgende Gleichung
geschätzt:

( )∆ ∆Y Y Y Ut t j t j
j

k

t= + − + +− −
=

∑β ρ γ0 1
1

1 . (1)

Dabei bezeichnet Yt die jeweils benutzte Variable ALR, GLR und ULR, ∆Yt:=Yt−Yt-1

die erste Differenz der Zeitreihe und Ut die Störung. Die Nullhypothese H0: |ρ|=1 besagt,
daß Yt integriert von der Ordnung eins ist und damit nichtstationäres Verhalten aufweist.
Kann die Nullhypothese zugunsten von H1: |ρ| < 1 verworfen werden, so ist Yt stationär.
Die Teststatistik t(ρ -1) für den Koeffizienten (ρ −1) ist Fuller-verteilt7. Da die Tests im
Fall k =1 erheblich verzerrt sein können, wenn die Zeitreihe Yt eine moving average-
Komponente erster Ordnung (MA(1)) mit negativem Koeffizienten enthält (vgl.
SCHWERT (1989, S. 152) und HASSLER (1993, S. 70)), wurde anstelle von Gleichung (1)
gemäß SAID und DICKEY (1985) auch eine moving average-Formulierung benutzt:

( )∆Y Y U Ut t t t= + − + +− −β ρ α0 1 11 . (2)

Der Einsatz von Modellselektionskriterien erhöht nach HALL (1994) die Macht des
erweiterten Dickey-Fuller-Tests. Mit Hilfe des AIC-, SC- und HQ-Selektionskriteriums



(vgl. z. B. JUDGE u. a. (1985, S. 244-247)) wurde daher eine Auswahl zwischen Glei-
chung (1) und (2) getroffen.8 Die maximal mögliche Anzahl der Lags in Gleichung (1)
wurde mit k =6 festgelegt. Der Dickey-Fuller-Test unterstellt unabhängig identisch nor-
malverteilte Residuen. Daher wurden die Residuen in Gleichung (1) bzw. (2) mit der
Durbin-Watson-Statistik9 und der Ljung-Box-Q(12)-Statistik auf Autokorrelation erster
und höherer Ordnung überprüft. Dabei ist nach MACKINNON (1994, S. 167) die Unkor-
reliertheit der Residuen wesentlich, im Gegensatz zur Homoskedastizitäts- und Normal-
verteilungsannahme, die mit dem Engle-Test auf ARCH(1)-Residuen und der Jarque-
Bera-Statistik überprüft wurden.

Die Ergebnisse der Tests auf Stationarität finden sich in Tabelle 1. Die Nullhypothese
der Einheitswurzel kann in keinem Fall verworfen werden.10 Aufgrund der gefundenen
Evidenz gegen die Homoskedastizitäts- und Normalverteilungsannahme wurde
zusätzlich der von PHILLIPS (1987) und PHILLIPS und PERRON (1988) vorgeschlagene Zρ-
und Zt-Test durchgeführt, da dort schwächere Anforderungen an die Residuen gestellt
werden.11 Die Anzahl der Lags beim Zρ- und Zt-Test wurde wie bei SCHWERT (1987, S.
88) abhängig vom Beobachtungsumfang gemäß dem Kriterium l=Int{4(T/100)1/4}
festgelegt und beträgt l=4. Die vorliegenden Ergebnisse des Phillips-Perron-Tests,
ebenfalls in Tabelle 1, sind sehr eindeutig: Die Hypothese der einfachen Einheitswurzel
kann für die drei Zinssätze auf keinem üblichen Signifikanzniveau verworfen werden.
Damit muß von der Nichtstationarität der betrachteten Zinssätze ausgegangen werden.

Um zu prüfen, ob die drei Zeitreihen integriert von der Ordnung eins sind, wurden
der erweiterte Dickey-Fuller- und der Phillips-Perron-Test mit der ersten Differenz der
Zeitreihen durchgeführt. Die Testergebnisse sind in Tabelle 1 wiedergegeben. Beim
Dickey-Fuller-Test wird die Nullhypothese der zweifachen Einheitswurzel mit einer
Irrtumswahrscheinlichkeit von höchstens 1 Prozent abgelehnt. Allerdings werden für
den US-Zinssatz hochsignifikante ARCH-Effekte und Abweichungen von der Normal-
verteilungsannahme nachgewiesen. Jedoch bestätigt der Phillips-Perron-Test die Ergeb-
nisse des Dickey-Fuller-Tests: Die Nullhypothese wird stets auf dem 1-Prozent-Signifi-
kanzniveau verworfen, so daß, insgesamt betrachtet, die drei langfristigen Zinssätze als
integriert von der Ordnung eins angesehen werden können. Dies kann zu Scheinregres-
sionsbeziehungen führen, wie PHILLIPS (1986) zeigt.

Um trotz der nachgewiesenen Nichtstationarität statistische Aussagen über die lang-
fristige Integration der österreichischen Zinssätze in die erweiterte DM-Zone machen zu
können, wird das von GRANGER (1986) und ENGLE und GRANGER (1987) entwickelte
Konzept der Kointegration benutzt. Die von der Ordnung eins integrierten Zinssätze
heißen kointegriert, wenn es eine Linearkombination U Y X= − −α β  gibt, die stationär
ist. Zum Test auf Kointegration werden in dieser Arbeit univariate und multivariate Ver-
fahren benutzt.

Gemäß dem Vorschlag von ENGLE und GRANGER (1987, S. 261) wird die soge-
nannte einfache kointegrierende Gleichung mit der Methode der kleinsten Quadrate
(OLS) geschätzt:12

Y X X Ut t t t= + + +α β β1 1 2 2, , , (3)

und dann überprüft, ob die Störungen Ut stationär  sind  oder  nicht.  Hierzu  werden  der
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von Engle und Granger vorgeschlagene Durbin-Watson-Test und der erweiterte Dickey-
Fuller-Test benutzt sowie die von PHILLIPS und OULIARIS (1990) vorgeschlagenen Zρ-
und Zt-Tests. Alle vier Kointegrationstests postulieren als Nullhypothese, daß Y, X1 und
X2 nicht kointegriert sind.

Im ersten Test wird gefragt, ob der Wert der Durbin-Watson-Statistik (CRDW) der
kointegrierenden Gleichung signifikant größer als null ist.13 Neben diesem einfachen
Test findet der erweiterte Dickey-Fuller-Test (ADF) Anwendung. Hierzu wird mit den
Störungen Ut der einfachen kointegrierenden Gleichung der erweiterte Dickey-Fuller-
Einheitswurzeltest gemäß Gleichung (1) und (2) unter der Restriktion β0=0 durch-
geführt. Die maximal mögliche Anzahl der Lags in Gleichung (1) wurde wieder mit k =6
vorgegeben. Die Nullhypothese der Nichtkointegration, H0: |ρ| = 1, wird anhand des
Wertes der t-Statistik von ( )ρ − 1  überprüft.14 Aufgrund der häufig nachgewiesenen Ab-
weichungen von der Homoskedastizität und Normalverteilung wird zusätzlich der Zρ-
und Zt-Test von Phillips-Ouliaris angewendet.15 Die Ergebnisse dieser Tests sind in
Tabelle 2a wiedergegeben. Die Nullhypothese der Nicht-Kointegration der Zinssätze
kann für keine der möglichen Kombinationen der drei Zinssätze auf einem üblichen
Signifikanzniveau verworfen werden. Dabei muß allerdings beachtet werden, daß die
Macht dieser Tests eher gering ist.

Ein Problem bei dem Engle-Granger-Ansatz besteht darin, daß angenommen wird,
es existiere nur eine Kointegrationsbeziehung. Bei drei Variablen, wie in dieser Unter-
suchung, sind prinzipiell jedoch zwei Kointegrationsbeziehungen möglich. Außerdem
sind die Ergebnisse der Engle-Granger-Tests nicht invariant gegenüber der Wahl der
Variable auf der linken Seite. Wird im Gegensatz zu Gleichung (3) die kurzfristige
Dynamik des Systems einbezogen, kann die Effizienz der geschätzten Kointegrations-
parameter erhöht werden. Beim Johansen-Verfahren (vgl. JOHANSEN (1988) und
JOHANSEN und JUSELIUS (1990)) wird die Dynamik einbezogen und ein vektorautore-
gressives Modell geschätzt. In diesem Ansatz ist es möglich, die Anzahl der Kointegra-
tionsvektoren zu bestimmen, die Kointegrationsparameter zu schätzen und ökonomische
Restriktionen zu testen. Die Macht dieser multivariaten Kointegrationstests ist nach der
Simulationsstudie von GREGORY (1994) bei quadratischen Kontrollproblemen sehr
hoch, allerdings wird die Nullhypothese der Nicht-Kointegration zu häufig verworfen,
falls sie korrekt ist.

Ausgangspunkt für die durchgeführten Tests bildet das folgende
vektorautoregressive Modell der Ordnung k:

Y A Y A Y Ut t k t k t= + + + +− −µ 1 1 ... . (4)

Dabei ist Yt ein n-dimensionaler Vektor von Variablen,16 die integriert von der Ord-
nung eins sind, µ ein Vektor von Konstanten, Ai (i=1,...,k) eine (n x n)-Koeffizienten-
matrix und Ut ein multivariater White-Noise-Prozeß. Dieses Modell läßt sich als
Vektor-Fehler-Korrektur-Modell darstellen:



T
ab

el
le

 2
a:

T
es

t a
uf

 K
oi

nt
eg

ra
ti

on
: U

ni
va

ri
at

e 
M

et
ho

de
 (

E
ng

le
-G

ra
ng

er
)

S
ch

ät
zz

ei
tr

au
m

 1
/1

98
1-

11
/1

99
4

Z
in

ss
ät

ze
G

le
ic

hu
ng

 (
3)

E
rw

ei
te

rt
er

 D
ic

ke
y-

F
ul

le
r-

T
es

t
ge

m
äß

 G
le

ic
hu

ng
 (

1)
 b

zw
. (

2)
 i

n 
V

er
bi

nd
un

g 
m

it
 (

3)
P

hi
ll

ip
s-

O
ul

ia
ri

s-
T

es
t 

ge
m

äß
 G

le
i-

ch
un

g 
(A

5)
-(

A
8)

Y
   

   
  X

1 
   

  X
2

α
β 1

β 2
 R

2
C

R
D

W
M

od
el

l-
se

le
kt

io
ns

-
kr

it
er

iu
m

L
ag

-
st

ru
k-

tu
r

(
)

t
ρ

− 1
D

W
L

ju
ng

-
B

ox
-

Q
(1

2)
-

S
ta

ti
st

ik

A
R

C
H

(1
)

Ja
rq

ue
-

B
er

a-
S

ta
ti

st
ik

Z
ρ

Z
t

A
L

R
  G

L
R

   
 -

1,
75

(9
,0

1)
0,

83
(3

2,
46

)
-

0,
86

0,
10

A
IC

,
H

Q
, S

C
A

R
(1

)
-2

,2
34

1,
96

14
,8

2
0,

38
6,

97
+

+
-1

0,
52

6
-2

,3
66

A
L

R
  U

L
R

   
 -

4,
69

(1
7,

83
)

0,
35

(1
2,

92
)

-
0,

50
0,

05
A

IC
,

H
Q

, S
C

M
A

(1
)

-2
,4

23
2,

08
22

,5
9+

+
5,

49
+

+
49

,9
3+

+
+

-6
,1

51
-1

,7
88

G
L

R
  A

L
R

   
 -

0,
82

(3
,1

5)
1,

05
(3

2,
46

)
-

0,
86

0,
11

A
IC

,
H

Q
, S

C
A

R
(1

)
-2

,4
22

1,
97

15
,2

0
0,

21
5,

62
+

-1
0,

56
6

-2
,3

24

G
L

R
  U

L
R

   
 -

4,
29

(1
3,

04
)

0,
34

(1
0,

14
)

-
0,

38
0,

04
A

IC
,

H
Q

, S
C

A
R

(1
)

-1
,7

40
2,

01
11

,1
3

2,
18

2,
83

-4
,8

23
-1

,5
77

U
L

R
  A

L
R

   
 -

-2
,0

7
(-

2,
31

)
1,

43
(1

2,
92

)
-

0,
50

0,
05

A
IC

, H
Q

S
C

A
R

(6
)

M
A

(1
)

-1
,4

19
-2

,2
75

1,
95

2,
09

9,
24

26
,8

6+
+

+
7,

43
+

+
+

17
,8

0+
+

+
16

,1
9+

+
+

32
,3

7+
+

+
-5

,9
63

-1
,7

75

U
L

R
  G

L
R

   
 -

0,
98

(1
,1

7)
1,

11
(1

0,
14

)
-

0,
38

0,
03

A
IC

,
H

Q
, S

C
M

A
(1

)
-1

,7
25

2,
07

16
,7

8
20

,5
1+

+
+

11
,8

6+
+

+
-4

,1
96

-1
,5

77

A
L

R
 G

L
R

  U
L

R
1,

65
(9

,4
8)

0,
71

(2
4,

49
)

0,
11

(6
,6

4)
0,

89
0,

14
A

IC
,

H
Q

, S
C

M
A

(1
)

-3
,4

69
2,

03
8,

42
1,

63
4,

20
-1

3,
16

8
-2

,5
99

G
L

R
 A

L
R

  U
L

R
-0

,9
1

 (
-3

,4
7)

1,
11

(2
4,

49
)

-0
,0

4
(-

1,
98

)
0,

87
0,

13
A

IC
,

H
Q

, S
C

A
R

(1
)

-2
,6

24
1,

97
13

,4
8

0,
47

4,
43

-1
1,

76
2

-2
,5

99

U
L

R
 A

L
R

  G
L

R
-2

,5
0

 (
-2

,7
3)

1,
98

(6
,6

4)
-0

,5
3

 (
-1

,9
8)

0,
51

0,
07

A
IC

, H
Q

S
C

A
R

(6
)

M
A

(1
)

-1
,6

11
-2

,5
74

1,
93

2,
09

9,
03

23
,4

2+
+

2,
59

13
,1

0+
+

+
13

,9
1+

+
+

29
,1

7+
+

+
-7

,2
22

-1
,9

35

E
R

L
Ä

U
T

E
R

U
N

G
E

N
:

A
L

R
: U

m
la

uf
re

nd
it

e 
öf

fe
nt

li
ch

er
 A

nl
ei

he
n 

in
 Ö

st
er

re
ic

h,
 G

L
R

: U
m

la
uf

re
nd

it
e 

öf
fe

nt
li

ch
er

 A
nl

ei
he

n 
in

 D
eu

ts
ch

la
nd

, U
L

R
: U

m
la

uf
-

re
nd

it
e 

vo
n 

U
S

-G
ov

er
nm

en
tb

on
ds

 m
it

 e
in

er
 R

es
tl

au
fz

ei
t 

vo
n 

10
 J

ah
re

n.
'*

', 
'*

*'
,'*

**
' b

ed
eu

te
t, 

da
ß 

di
e 

N
ul

lh
yp

ot
he

se
 d

er
 N

ic
ht

st
at

io
na

ri
tä

t m
it

 e
in

er
 I

rr
tu

m
sw

ah
rs

ch
ei

nl
ic

hk
ei

t v
on

 h
öc

hs
te

ns
 1

0 
P

ro
ze

nt
,

5 
P

ro
ze

nt
 b

zw
. 1

 P
ro

ze
nt

 v
er

w
or

fe
n 

w
er

de
n 

ka
nn

. '
+

', 
'+

+
', 

'+
+

+
' b

ed
eu

te
t,

 d
aß

 d
ie

 N
ul

lh
yp

ot
he

se
 d

er
 U

nk
or

re
li

er
th

ei
t,

 d
er

 H
om

os
ke

-
da

st
iz

it
ät

 u
nd

 d
er

 N
or

m
al

ve
rt

ei
lu

ng
 d

er
 R

es
id

ue
n 

de
s 

er
w

ei
te

rt
en

 D
ic

ke
y-

F
ul

le
r-

T
es

ts
 m

it
 e

in
er

 I
rr

tu
m

sw
ah

rs
ch

ei
nl

ic
hk

ei
t v

on
 h

öc
hs

te
ns

10
 P

ro
ze

nt
, 5

 P
ro

ze
nt

 b
zw

. 1
 P

ro
ze

nt
 a

bg
el

eh
nt

  w
er

de
n 

m
uß

.



∆ ∆ ∆Y Y Y Y Ut t k t k t k t= + + + + +− − − + −µ Γ Γ Π1 1 1 1... , (5)

wobei die Γi = − (I − A1 − ... − Ai), (i = 1, ..., k−1) die Koeffizentenmatrizen der ersten
Differenzen ∆Yt i−  sind, die die kurzfristige Dynamik des Systems beschreiben, und

( )Π =  ...− − − −I A Ak1  ist die (n x n)-Koeffizientenmatrix des verzögerten Niveaus
Yt k− . Unter der Nullhypothese von r Kointegrationsbeziehungen, 1 1≤ ≤ −r n , kann die
Matrix Π aufgespalten werden in

Π = αβ ', (6)

wobei α und β (n x r)-Matrizen mit dem Rang r sind, so daß β 'Yt−1stationär ist.

Die r Spalten von β sind die linear unabhängigen Kointegrationsvektoren. Die i-te
Zeile der Gewichtungsmatrix α gibt den Einfluß der r Kointegrationsvektoren auf die
Dynamik der i-ten Gleichung an. Ist der Rang r der Matrix Π gleich null, so gilt Π = 0
und Yt ist ein n-dimensionaler Random Walk mit Drift. Ist hingegen der Rang von Π
gleich n, dann ist Π regulär und Yt ein stationärer Prozeß.

Um die Zahl der Kointegrationsvektoren zu bestimmen, wird mit Likelihood-Ratio-
Tests überprüft, wieviele Eigenwerte λi der Matrix Π signifikant von null verschieden
sind. Dies ergibt die Zahl der Kointegrationsbeziehungen. Die Nullhypothese, daß
höchstens r Kointegrationsvektoren vorliegen, wird mit der von JOHANSEN und
JUSELIUS (1990) vorgeschlagenen Trace-Statistik überprüft:

Trace - Statistik = − −
= +
∑T i

i r

n

ln( ),1
1

λ (7)

wobei λr+1,..., λn die n − r kleinsten quadrierten kanonischen Korrelationskoeffizienten
der Residuen der beiden Regressionen Yt-k und ∆Yt sind, jeweils abhängig von verzöger-
ten Differenzen ∆Yt-i (i = 1,..., k -1) und einem Absolutglied.17

Die λmax-Statistik

λ λmax -Statistik = − − +T rln( )1 1 (8)

überprüft die Nullhypothese von r Kointegrationsvektoren gegen die Alternativ-
hypothese von r + 1 Kointegrationsvektoren. Kritische Werte für beide Teststatistiken
finden sich bei JOHANSEN und JUSELIUS (1990, Tabelle A2, S. 208). Beginnend mit
r = 0 kann der Kointegrationsrang sequentiell getestet werden.

Da die Testergebnisse abhängig von der Anzahl der Lags des vektorautoregressiven
Modells sein können (vgl. HALL (1991) und CHEUNG und LAI (1993)), wurde dem Vor-
schlag von LÜTKEPOHL (1991) folgend die Ordnung k in Gleichung (4) mit dem AIC-,
HQ- und SC-Modellselektionskriterium festgelegt.18 Zusätzlich wurden mit der Ljung-
Box-Q(12)-Statistik, dem ARCH(1)-Test und der Jarque-Bera-Statistik die Residuen der
Gleichungen des Vektor-Fehler-Korrektur-Modells untersucht. Falls Autokorrelation in
den Residuen nachweisbar war, wurde die Anzahl der Lags zusätzlich erhöht, da bei
einer Unterparametrisierung die Nullhypothese von der Trace- und λmax-Statistik mit
einer deutlich überhöhten Irrtumswahrscheinlichkeit abgelehnt wird. Die Abweichung



von der Normalverteilung verzerrt dagegen die Testergebnisse nicht sehr stark (vgl.
CHEUNG und LAI (1993)).

Die Ergebnisse des multivariaten Kointegrationstests in Tabelle 2b sind sehr ein-
deutig: Obwohl die Tests eine relativ große Macht haben und dazu neigen, die Null-
hypothese zu oft abzulehnen,19 konnten zwischen den drei langfristigen Zinssätzen
keine Kointegrationsbeziehungen gefunden werden. Dabei wurden sowohl bivariate als
auch trivariate Fehler-Korrektur-Modelle benutzt. Die Hypothese der langfristigen
deutschen Dominanz, die einen Kointegrationsvektor zwischen dem deutschen und dem
österreichischen Zinssatz verlangt, kann somit nicht bestätigt werden.

4.3 Ergebnisse der Granger-Kausalitätstests

Die bisherigen Testergebnisse sprechen dafür, daß die drei Zeitreihen integriert von der
Ordnung eins, aber nicht kointegriert sind. Die Nullhypothese der Nicht-Kointegration
ließ sich jedenfalls mit verschiedenen Verfahren in keinem einzigen Fall verwerfen.
Dieses Ergebnis ist bei der Durchführung der Granger-Kausalitätstests zu beachten,
denn in einem vektorautoregressiven Modell mit integrierten aber nicht kointegrierten
Variablen hat der Wald-Test auf Granger-Kausalität eine Nicht-Standardverteilung
gemäß TODA und PHILLIPS (1994, Corollary 2, S. 264). Der sequentiellen Testprozedur
von TODA und PHILLIPS (1994) folgend werden daher vektorautoregressive Modelle in
ersten Differenzen geschätzt. Die üblichen Hypothesentests sind dann anwendbar.
Allerdings können, falls eine Kointegrationsbeziehung vorliegt, aber nicht entdeckt
wird, die Kausalitätstests unter gewissen Parameterkonstellationen sehr deutlich in
Richtung Ablehnung der korrekten Nullhypothese verzerrt sein, wie TODA und PHILLIPS

(1994) in ihrer Simulationsstudie zeigen.

Um die gegenseitige Beeinflussung der drei Zinssätze zu testen, wird in der
vorliegenden Untersuchung das Verfahren von HSIAO (1979, 1981) für bi- und trivariate
vektorautoregressive Modelle in ersten Differenzen eingesetzt. Dieses Verfahren knüpft
direkt an die Definition der Granger-Kausalität an. Im Gegensatz zum philosophischen
Kausalitätsbegriff wird bei der Granger-Kausalität (nur) auf die Prognosefähigkeit abge-
stellt: Eine Variable X wird als granger-kausal zur Variable Y bezeichnet, wenn die Pro-
gnose von Y durch die Berücksichtigung der vergangenen Werte von X bei sonst
gleicher Informationsmenge verbessert werden kann (vgl. GRANGER (1969) und z. B.
KIRCHGÄSSNER (1981)). Diese Definition der Kausalität basiert auf der Grundidee, daß
eine Ursache nicht zeitlich nach dem Effekt auftreten kann.20 Die Verbesserung der
Prognosegüte durch die Berücksichtigung einer zusätzlichen Variable wird beim Hsiao-
Verfahren anhand von Modellselektionskriterien gemessen. Dabei werden in dieser
Untersuchung neben dem Informationskriterium von Akaike, das wie das ursprünglich
von HSIAO (1979, 1981) benutzte Final-Prediction-Error-Kriterium die wahre Anzahl
der Modellparameter überschätzt (vgl. JUDGE u. a. (1985, S. 245)) und damit zu häufig
Kausalität anzeigt, mit dem Hannan-Quinn- und Schwarz-Kriterium zwei konsistente
Modellselektionskriterien verwendet.
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Die von Hsiao vorgeschlagene und hier leicht modifizierte Testprozedur sei für den
bivariaten Fall kurz skizziert:

1. Zunächst ist für das vektorautoregressive Modell in ersten Differenzen

∆ ∆ ∆

∆ ∆ ∆

Y Y X

X Y X

t i
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m
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t i
i
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t i i
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= + + +
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∑ ∑
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21 22

, , ,

, , ,

(9)

das Minimum des Modellselektionskriteriums und damit die optimale Lagstruktur

zu bestimmen. Dabei wird das Modell mit der Methode der kleinsten Quadrate für

alle Kombinationen [ ]m m m m11 12 21 22 1 6,  ,  ,  ∈ , ...,  geschätzt und das Minimum

des Modellselektionskriteriums bestimmt:

( )=1
1 6

11 12 21 22=
=

min , , ,
,...,m i j

KRIT m m m m .

2. Daneben wird das vektorautoregressive Modell (9) unter der Restriktion
γ 12 0,i i= für alle  geschätzt und die optimale Lagstruktur ermittelt. Das Minimum
des Modellselektionskriteriums lautet entsprechend:

( )= 2
1 6

11 21 220=
=

min , , ,
,...,m i j

KRIT m m m .

3. Entsprechend wird für das unter der Restriktion γ 21 0,i i= für alle  geschätzte
Modell das Minimum des Modellselektionskriteriums mit

( )= 3
1 6

11 12 220=
=

min , , ,
,...,m i j

KRIT m m m

ermittelt.

4. Die in den Schritten 1 bis 3 ermittelte Prognosegüte der Modelle wird verglichen:

- Falls = =2 1> , heißt X granger-kausal zu Y.

- Falls = =3 1> , heißt Y granger-kausal zu X.

- Falls X granger-kausal zu Y und ebenfalls Y granger-kausal zu X ist, liegt
zwischen Y und X eine Feedbackbeziehung vor.

Die Schritte 1 bis 4 wurden für die drei Modellselektionskriterien
{ }KRIT ∈ AIC, HQ,SC  durchgeführt. Im trivariaten vektorautoregressiven Modell wird

die Informationsmenge um die Variable ∆Z erweitert:
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Damit kann untersucht werden, ob Kausalitätsbeziehungen, die im bivariaten Fall
festgestellt wurden, möglicherweise auf den Einfluß einer dritten Variable
zurückzuführen sind. Aufgrund der Rechnerkapazität wurde die maximal mögliche
Anzahl der Lags mit (nur) vier Lags festgelegt und dann das Minimum des
Modellselektionskriteriums

( )= 4
1 4

11 12 13 33=
=

min , , , ...,
,...,m i j

KRIT m m m m

bestimmt. Um beispielsweise den granger-kausalen Einfluß von X auf Y zu testen, lautet
die Restriktion für Nichtkausalität γ 12 0,i i= für alle  und das dazugehörige Minimum
des Modellselektionskriteriums

( )= 5
1 4

11 13 330=
=

min , , , ...,
,...,m i j

KRIT m m m .

Falls = =5 4> , heißt X granger-kausal zu Y.

Entsprechend werden die anderen Kausalitätsbeziehungen getestet. Die Ergebnisse für
die bivariaten Modelle sind in Tabelle 3a bis 3c dargestellt, für die trivariaten in Tabelle
4a bis 4c. Sie können wie folgt charakterisiert werden: Unabhängig vom Modell und
vom Modellselektionskriterium wird ein granger-kausaler Einfluß der deutschen lang-
fristigen Zinssätze auf die entsprechenden österreichischen Sätze nachgewiesen. Dieses
Ergebnis steht im Einklang mit der Teilhypothese der Abhängigkeit der österreichischen
von der deutschen Zinsentwicklung. Die Frage der Unabhängigkeit der deutschen von
den österreichischen Zinssätzen kann nicht ganz klar beantwortet werden: Die Tests im
bivariaten vektorautoregressiven Modell sprechen gegen die Unabhängig-
keitsvermutung. Wird hingegen der US-Zins im Informationsset berücksichtigt, dann
verschwindet diese Kausalitätsbeziehung. Insofern kann zwischen den deutschen und
den österreichischen Finanzmärkten ein asymmetrisches Verhältnis nachgewiesen
werden: Der deutsche Zinssatz ist granger-kausal für den österreichischen, aber nicht
umgekehrt. Da in allen durchgeführten Untersuchungen die amerikanischen Sätze
granger-kausal auf die österreichischen wirken, muß die Teilhypothese von der
Isolierung Österreichs vom Rest der Welt klar abgelehnt werden. Darüber hinaus
wurden keine eindeutigen Kausalitätsbeziehungen gefunden.21



Tabelle 3a: Bivariate VAR-Modelle und Granger-Kausalitätstests
Hsiao-Verfahren mit Akaike's Informationskriterium
gemäß Gleichung (9), Schätzzeitraum 1/1981-11/1994

System Lags von AICMin Kausalitätsstruktur

∆ALR ∆GLR ∆ULR

VAR-Modell ohne Restriktionen

∆ALR 1 1 $ -7,563

∆GLR 1 1 $

VAR-Modelle mit Restriktionen

∆ALR 6 1 $ -7,180 GLR ist granger-kausal zu ALR

∆GLR 1 - $

∆ALR 1 1 $ -7,508 ALR ist granger-kausal zu GLR

∆GLR - 1 $ Zwischen GLR und ALR gibt es Feedback

VAR-Modell ohne Restriktionen

∆ALR 3 $ 2 -6,061

∆ULR 1 $ 6

VAR-Modelle mit Restriktionen

∆ALR 3 $ 6 -5,806 ULR ist granger-kausal zu ALR

∆ULR 1 $ -

∆ALR 3 $ 2 -6,027 ALR ist granger-kausal zu ULR

∆ULR - $ 2 Zwischen ULR und ALR gibt es Feedback

VAR-Modell ohne Restriktionen

∆GLR $ 1 5 -5,267

∆ULR $ 6 2

VAR-Modelle mit Restriktionen

∆GLR $ 1 6 -5,193 ULR ist granger-kausal zu GLR

∆ULR $ 6 -

∆GLR $ 3 1 -5,243 GLR ist granger-kausal zu ULR

∆ULR $ - 2 Zwischen ULR und GLR gibt es Feedback

ERLÄUTERUNGEN:
ALR: Umlaufrendite öffentlicher Anleihen in Österreich, GLR: Umlaufrendite öffentlicher Anleihen
in Deutschland, ULR: Umlaufrendite von US-Governmentbonds mit einer Restlaufzeit von
10 Jahren.

'$ ' bedeutet, daß die entsprechende Variable im System ohne Restriktionen nicht berücksichtigt
wurde.

'-' bedeutet, daß die entsprechenden Koeffizienten auf null restringiert wurden.

AICMin: Minimum des Informationskriteriums von Akaike.



Tabelle 3b: Bivariate VAR-Modelle und Granger-Kausalitätstests
Hsiao-Verfahren mit dem Hannan-Quinn-Kriterium
gemäß Gleichung (9), Schätzzeitraum 1/1981-11/1994

System Lags von HQMin Kausalitätsstruktur

∆ALR ∆GLR ∆ULR

VAR-Modell ohne Restriktionen

∆ALR 1 1 $ -7,517

∆GLR 1 1 $

VAR-Modelle mit Restriktionen

∆ALR 2 - $ -7,126 GLR ist granger-kausal zu ALR

∆GLR 1 1 $

∆ALR 1 1 $ -7,471 ALR ist granger-kausal zu GLR

∆GLR - 1 $ Zwischen GLR und ALR gibt es Feedback

VAR-Modell ohne Restriktionen

∆ALR 3 $ 1 -5,956

∆ULR 1 $ 6

VAR-Modelle mit Restriktionen

∆ALR 3 $ - -5,715 ULR ist granger-kausal zu ALR

∆ULR 1 $ 6

∆ALR 3 $ 1 -5,959 ALR ist nicht granger-kausal zu ULR

∆ULR - $ 2

VAR-Modell ohne Restriktionen

∆GLR $ 1 1 -5,176

∆ULR $ 1 2

VAR-Modelle mit Restriktionen

∆GLR $ 1 - -5,119 ULR ist granger-kausal zu GLR

∆ULR $ 1 2

∆GLR $ 1 1 -5,194 GLR ist nicht granger-kausal zu ULR

∆ULR $ - 1

ERLÄUTERUNGEN:
ALR: Umlaufrendite öffentlicher Anleihen in Österreich, GLR: Umlaufrendite öffentlicher Anleihen
in Deutschland, ULR: Umlaufrendite von US-Governmentbonds mit einer Restlaufzeit von
10 Jahren.

'$ ' bedeutet, daß die entsprechende Variable im System ohne Restriktionen nicht berücksichtigt
wurde.

'-' bedeutet, daß die entsprechenden Koeffizienten auf null restringiert wurden.

HQMin: Minimum des Hannan-Quinn-Kriteriums.



Tabelle 3c: Bivariate VAR-Modelle und Granger-Kausalitätstests
Hsiao-Verfahren mit dem Schwarz-Kriterium
gemäß Gleichung (9), Schätzzeitraum 1/1981-11/1994

System Lags von SCMin Kausalitätsstruktur

∆ALR ∆GLR ∆ULR

VAR-Modell ohne Restriktionen

∆ALR 1 1 $ -7,451

∆GLR 1 1 $

VAR-Modelle mit Restriktionen

∆ALR 1 - $ -7,065 GLR ist granger-kausal zu ALR

∆GLR 1 1 $

∆ALR 1 1 $ -7,415 ALR ist granger-kausal zu GLR

∆GLR - 1 $ Zwischen GLR und ALR gibt es Feedback

VAR-Modell ohne Restriktionen

∆ALR 1 $ 1 -5,855

∆ULR 1 $ 1

VAR-Modelle mit Restriktionen

∆ALR 1 $ - -5,628 ULR ist granger-kausal zu ALR

∆ULR 1 $ 1

∆ALR 1 $ 1 -5,881 ALR ist nicht granger-kausal zu ULR

∆ULR - $ 1

VAR-Modell ohne Restriktionen

∆GLR $ 1 1 -5,108

∆ULR $ 1 1

VAR-Modelle mit Restriktionen

∆GLR $ 1 - -5,061 ULR ist granger-kausal zu GLR

∆ULR $ 1 1

∆GLR $ 1 1 -5,139 GLR ist nicht granger kausal zu ULR

∆ULR $ - 1

ERLÄUTERUNGEN:
ALR: Umlaufrendite öffentlicher Anleihen in Österreich, GLR: Umlaufrendite öffentlicher Anleihen
in Deutschland, ULR: Umlaufrendite von US-Governmentbonds mit einer Restlaufzeit von
10 Jahren.

'$ ' bedeutet, daß die entsprechende Variable im System ohne Restriktionen nicht berücksichtigt
wurde.

'-' bedeutet, daß die entsprechenden Koeffizienten auf null restringiert wurden.

SCMin: Minimum des Schwarz-Kriteriums.



Tabelle 4a: Trivariate VAR-Modelle und Granger-Kausalitätstests
Hsiao-Verfahren mit Akaike's Informationskriterium

gemäß Gleichung (10), Schätzzeitraum 1/1981-11/1994

System Lags von AICMin Kausalitätsstruktur

∆ALR ∆GLR ∆ULR

VAR-Modell ohne Restriktionen

∆ALR 3 2 2

∆GLR 1 1 1 -6,069

∆ULR 1 2 2

VAR-Modelle mit Restriktionen

∆ALR 3 - 2

∆GLR 1 1 1 -5,954 GLR ist granger-kausal zu ALR

∆ULR 1 1 2

∆ALR 3 2 2

∆GLR 1 1 1 -6,074 GLR ist nicht granger-kausal zu ULR

∆ULR 1 - 2

∆ALR 3 2 2

∆GLR - 1 1 -6,081 ALR ist nicht granger-kausal zu GLR

∆ULR 1 2 2

∆ALR 3 2 2

∆GLR 1 1 1 -6,077 ALR ist nicht granger-kausal zu ULR

∆ULR - 1 2

∆ALR 3 1 -

∆GLR 1 1 1 -5,926 ULR ist granger-kausal zu ALR

∆ULR 1 2 2

∆ALR 3 2 2

∆GLR 1 1 - -6,081 ULR ist nicht granger-kausal zu GLR

∆ULR 1 2 2

ERLÄUTERUNGEN:
ALR: Umlaufrendite öffentlicher Anleihen in Österreich, GLR: Umlaufrendite öffentlicher Anleihen
in Deutschland, ULR: Umlaufrendite von US-Governmentbonds mit einer Restlaufzeit von
10 Jahren.

'-' bedeutet, daß die entsprechenden Koeffizienten auf null restringiert wurden.

AICMin: Minimum des  Informationskriteriums von  Akaike.



Tabelle 4b: Trivariate VAR-Modelle und Granger-Kausalitätstests
Hsiao-Verfahren mit dem Hannan-Quinn-Kriterium

gemäß Gleichung (10), Schätzzeitraum 1/1981-11/1994

System Lags von HQMin Kausalitätsstruktur

∆ALR ∆GLR ∆ULR

VAR-Modell ohne Restriktionen

∆ALR 3 1 2

∆GLR 1 1 1 -5,941

∆ULR 1 1 2

VAR-Modelle mit Restriktionen

∆ALR 3 - 1

∆GLR 1 1 1 -5,840 GLR ist granger-kausal zu ALR

∆ULR 1 1 2

∆ALR 3 1 2

∆GLR 1 1 1 -5,958 GLR ist nicht granger-kausal zu ULR

∆ULR 1 - 2

∆ALR 3 1 2

∆GLR - 1 1 -5,961 ALR ist nicht granger-kausal zu GLR

∆ULR 1 1 2

∆ALR 3 1 2

∆GLR 1 1 1 -5,960 ALR ist nicht granger-kausal zu ULR

∆ULR - 1 2

∆ALR 3 1 -

∆GLR 1 1 1 -5,819 ULR ist granger-kausal zu ALR

∆ULR 1 1 2

∆ALR 3 1 2

∆GLR 1 1 - -5,961 ULR ist nicht granger-kausal zu GLR

∆ULR 1 1 2

ERLÄUTERUNGEN:
ALR: Umlaufrendite öffentlicher Anleihen in Österreich, GLR: Umlaufrendite öffentlicher Anleihen
in Deutschland, ULR: Umlaufrendite von US-Governmentbonds mit einer Restlaufzeit von
10 Jahren.

'-' bedeutet, daß die entsprechenden Koeffizienten auf null restringiert wurden.

HQMin: Minimum des Hannan-Quinn-Kriteriums.



Tabelle 4c: Trivariate VAR-Modelle und Granger-Kausalitätstests
Hsiao-Verfahren mit dem Schwarz-Kriterium

gemäß Gleichung (10), Schätzzeitraum 1/1981-11/1994

System Lags von SCMin Kausalitätsstruktur

∆ALR ∆GLR ∆ULR

VAR-Modell ohne Restriktionen

∆ALR 1 1 1

∆GLR 1 1 1 -5,789

∆ULR 1 1 1

VAR-Modelle mit Restriktionen

∆ALR 1 - 1

∆GLR 1 1 1 -5,699 GLR ist granger-kausal zu ALR

∆ULR 1 1 1

∆ALR 1 1 1

∆GLR 1 1 1 -5,817 GLR ist nicht granger-kausal zu ULR

∆ULR 1 - 1

∆ALR 1 1 1

∆GLR - 1 1 -5,819 ALR ist nicht granger-kausal zu GLR

∆ULR 1 1 1

∆ALR 1 1 1

∆GLR 1 1 1 -5,813 ALR ist nicht granger-kausal zu ULR

∆ULR - 1 1

∆ALR 1 1 -

∆GLR 1 1 1 -5,693 ULR ist granger-kausal zu ALR

∆ULR 1 1 1

∆ALR 1 1 1

∆GLR 1 1 - -5,819 ULR ist nicht granger-kausal zu GLR

∆ULR 1 1 1

ERLÄUTERUNGEN:
ALR: Umlaufrendite öffentlicher Anleihen in Österreich, GLR: Umlaufrendite öffentlicher Anleihen
in Deutschland, ULR: Umlaufrendite von US-Governmentbonds mit einer Restlaufzeit von
10 Jahren.

'-' bedeutet, daß die entsprechenden Koeffizienten auf null restringiert wurden.

SCMin: Minimum des Schwarz-Kriteriums.



Abbildung 2: Zusammenfassung der Ergebnisse der Granger-Kausalitätstests

                                                  Deutschland

          H1: gilt!

                                                                                               nur im bivariaten
                                  H2: nur im trivariaten                   Modell
                                          Modell

                                             H3: wird verworfen!

           Österreich                                               Vereinigte Staaten

Erläuterungen:

H1: Abhängigkeit Österreichs von Deutschland

H2: Unabhängigkeit Deutschlands von Österreich

H3: Isolierung Österreichs von den Vereinigten Staaten

Die wesentlichen Ergebnisse des Granger-Kausalitätstests sind in Abbildung 2
zusammengefaßt. Sie zeigen, daß die kurzfristige deutsche Dominanzhypothese, die die
gemeinsame Gültigkeit der Hypothesen H1 bis H3 verlangt, verworfen wird. Ergän-
zende Untersuchungen in bi- und trivariaten Modellen in Niveaus, die bei Vorliegen von
Kointegrationsbeziehungen sinnvoll sind, liefern analoge Ergebnisse.

5 Abschließende Bemerkungen

In dieser Arbeit wurde die Hypothese der vollen Integration Österreichs in die DM-
Zone, die aufgrund der österreichischen Hartwährungspolitik plausibel erscheint, mit
Hilfe der Methodologie der Kointegrations- und Granger-Kausalitätstests für die
langfristigen Zinssätze empirisch überprüft. Das Ergebnis ist weitgehend negativ:
Langfristige Gleichgewichtsbeziehungen zwischen dem österreichischen und dem
deutschen Zinssatz in Form von Kointegration konnten nicht nachgewiesen werden.
Zwar ist der deutsche Zinssatz granger-kausal für den österreichischen, doch gilt dies
auch für den US-Zinssatz. Das Bestehen unabhängiger Einflüsse der US-amerikanischen
Zinssätze (neben den deutschen) auf die österreichischen Zinssätze weist darauf hin, daß
die österreichischen Kapitalmärkte nicht von der deutschen Geldpolitik und
Zinsentwicklung dominiert werden. Insgesamt muß daher die deutsche Dominanz-
hypothese für Österreich als falsifiziert betrachtet werden. Österreich ist noch nicht als



voll in die DM-Zone integriert anzusehen. Untersuchungen mit weiteren ökonomischen
Variablen werden zu klären haben, in welchen Bereichen und in welchem Ausmaß die
Entwicklung der österreichischen Volkswirtschaft von jener der deutschen divergiert.

Dieses Resultat kann verschiedene Ursachen haben. Beispielsweise kann durch Son-
dereinflüsse im Untersuchungszeitraum (etwa die deutsche Vereinigung) die langfristige
Beziehung zwischen österreichischem und deutschem Zinssatz gestört worden sein. Die
Ergebnisse erster Tests auf Strukturbrüche sprechen allerdings eher gegen diese Mög-
lichkeit. Variable Risikoprämien infolge unterschiedlicher Entwicklungen der
Inflationserwartungen oder institutionelle Faktoren (etwa die im Untersuchungszeitraum
erst allmählich erfolgte Liberalisierung des Kapitalverkehrs) können zu systematischen
Verletzungen der Hypothese der ungedeckten Zinsparität führen. Man kann auch argu-
mentieren, daß die Geldpolitik direkt nur die kurzfristigen Zinssätze beeinflussen kann,
die langfristigen Zinssätze aber nur indirekt und über den Umweg der Erwartungen der
Akteure des privaten Sektors. Da analoge Untersuchungen wie die hier berichteten mit
Drei-Monats-Geldmarktsätzen Kointegration zwischen Österreich und Deutschland an-
zeigen, kann vermutet werden, daß im Untersuchungszeitraum die Dominanz der
deutschen Geldpolitik bereits in den kurzfristigen, (noch) nicht aber in den langfristigen
österreichischen Zinssätzen wirksam wird. Die Konvergenz der langfristigen Zinssätze
ist aber der eigentliche „Lackmustest“ für die Glaubwürdigkeit einer Wechselkursbin-
dung auf den Finanzmärkten. Daher können die Ergebnisse unserer Untersuchung
dahingehend interpretiert werden, daß der durch die Hartwährungspolitik angestrebte
Reputationsaufbau im Fall Österreichs mindestens zehn Jahre gedauert hat. Wirtschafts-
politisch stellt sich dann die Frage, ob nicht eine ähnliche (oder längere) Zeitperiode er-
forderlich sein wird, um die Glaubwürdigkeit einer künftigen europäischen Gemein-
schaftswährung zu etablieren. Eine Antwort darauf liegt jedoch außerhalb der Möglich-
keiten des vorliegenden Beitrags.

Anhang: Phillips-Perron- und Phillips-Ouliaris-Test

Um den von PHILLIPS (1987) und PHILLIPS und PERRON (1988) vorgeschlagenen Zρ- und
Zt-Test durchzuführen, wird mit der Methode der kleinsten Quadrate (OLS) die Glei-
chung

Y Y Ut t t= + +−α ρ 1 (A1)

geschätzt. Die Phillips-Perron-Zρ-Statistik ist dann wie folgt definiert:
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mit den Gewichten ( ){ }ω j l j l= − +1 1 , die bewirken, daß ST l
2  nicht negativ werden

kann.

Unter der Nullhypothese H0:  ρ = 1 hat die Zρ-Statistik asymptotisch die gleiche
Verteilung wie die Teststatistik ( )T �ρ µ −1  von Dickey und Fuller bei identisch normal-
verteilten Residuen. Damit können die kritischen Werte von FULLER (1976,
Tabelle 8.5.1, S. 371) benutzt werden.

Der von Phillips und Perron modifizierte Dickey-Fuller-'t-Test' lautet:
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wobei ST l
2  gemäß Gleichung (A3) definiert ist. Dabei gelten die kritischen Werte von �τµ

(vgl. z. B. FULLER (1976, Tabelle 8.5.2, S. 373)).

Der von PHILLIPS und OULIARIS (1990) vorgeschlagene Zρ-Test wird durchgeführt,
indem für die Residuen �U t  der einfachen kointegrierenden Gleichung (3) entsprechend
dem Phillips-Perron-Einheitswurzeltest die Gleichung

� �U Ut t t= +−ρ ε1 (A5)

geschätzt und die Zρ-Statistik

( ) ( )Z T S S T UT l t
t

T

ρ ερ= − − − ∑







−
−

=

−

� �1
1

2
2 2 2

1
2

2

1

(A6)

mit der Varianz der Residuen Sε
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berechnet wird. Die Gewichte wurden wieder mit ( ){ }ω j l j l= − +1 1  festgelegt und l
entsprechend mit l=Int{4(T/100)1/4}. Kritische Werte für einen Beobachtungsumfang
von 50 bis 250 finden sich bei HAUG (1992, Tabelle 2, S. 477) und für einen von 500
bei PHILLIPS und OULIARIS (1990, Tabelle Ia, S.189).

Die Zt-Phillips-Ouliaris-Teststatistik lautet
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wobei �ρ  gemäß Gleichung (A5) und ST l
2  gemäß Gleichung (A7) definiert ist und Sε

2  die
Varianz der Residuen �ε t  aus Gleichung (A5) darstellt. Zt hat asymptotisch die gleiche
Verteilung wie der von ENGLE und GRANGER (1987) vorgeschlagene erweiterte Dickey-



Fuller-Test auf Kointegration. Entsprechend können die kritischen Werte von
MACKINNON (1991) benutzt werden.

Anmerkungen

* Frühere Versionen dieser Arbeit wurden auf den Österreichischen Statistik-Tagen
1996 in Wien, 10. - 12. April 1996, im Diplomandenseminar zur Statistik und
Ökonometrie des Fachbereichs Wirtschaftswissenschaften der Universität Osnabrück
am 21. Mai 1996 sowie auf der Jahrestagung 1996 des Vereins für Socialpolitik in
Kassel, 25. - 27. September 1996, vorgetragen. Wir danken den Diskussionsteilnehmern
dieser Präsentationen, Gebhard Kirchgässner (Universität St. Gallen), Dieter Nautz (FU
Berlin), Erich W. Streißler (Universität Wien), Peter Winker (Universität Konstanz),
Jochen Jungeilges, Lothar Knüppel, Gerald Musiol, Ralf Pauly, Jörg Schimmelpfennig,
Axel Sieker und Mareike Vollbrecht (jeweils Universität Osnabrück) sowie zwei
anonymen Gutachtern dieser Zeitschrift für wertvolle Anregungen. Die Verantwortung
für verbliebene Unzulänglichkeiten tragen wir.

1 Vgl. dazu unter anderem HANDLER (1989), NECK (1993).

2 Vgl. dazu HOLZMANN und NECK (1993).

3 Vor allem WINCKLER (1986); vgl. auch WINCKLER und AMANN (1986), WINCKLER

(1991).

4 Vgl. dazu für die Schweiz KIRCHGÄSSNER und WOLTERS (1991).

5 Die Restlaufzeit der einbezogenen österreichischen Anleihen beträgt mindestens ein
Jahr und die der deutschen mindestens drei Jahre. Langfristige Zinssätze mit genau
gleicher Restlaufzeit für die drei Währungen stehen nur für einen sehr kurzen Zeit-
raum zur Verfügung.

6 Quelle: OECD Statistics, Interest Rates on International and Domestic Markets,
Monthly Update, December 1994.

7 Es wurden hier die kritischen Werte von MACKINNON (1991) benutzt.

8 Falls der MA(1)-Koeffizient α sehr groß oder relativ klein ist, führt nach
AGIAKLOGLOU und NEWBOLD (1992, S. 479) der Einsatz von Modellselektionskri-
terien zu unbefriedigenden Ergebnissen. Bei den durchgeführten Tests tritt dieses
Problem allerdings nicht auf. Die geschätzten MA(1)-Koeffizienten liegen alle im
Bereich zwischen 0,29 und 0,69.

9 Die Durbin-Watson-Statistik ist jedoch bei verzögerten endogenen Variablen ver-
zerrt und hat eine geringe Macht.

10 Allerdings zeigt die Ljung-Box-Q-Statistik im Fall der langfristigen US-Zinssätze
eine signifikante Autokorrelation in den Residuen an. Wird in Gleichung (3) ein
höherer AR-Prozeß gewählt, z. B. mit k =3, dann ist die Autokorrelation nicht mehr
signifikant. Die Aussage des Dickey-Fuller-Tests ändert sich nicht.

11 Die beiden Teststatistiken sind im Anhang dargestellt.



12 Im Fall mit nur zwei Variablen wird β2 gleich null gesetzt.

13 Die kritischen Werte sind tabelliert bei ENGLE und GRANGER (1987, Tabelle II,
S. 269).

14 Kritische Werte finden sich bei MACKINNON (1991).

15 Die Berechnung der Teststatistiken befinden sich im Anhang.

16 Zum Beispiel ist beim dreidimensionalen Vektorautoregressionsmodell Y = (ALR,
GLR, ULR)'.

17 Zur Berechnung der λi vgl. JOHANSEN und JUSELIUS (1990, S. 177, Fußnote 3).

18 Dabei wird nach PAULSEN (1984) die Anzahl der Lags auch bei einem VAR-Modell
mit Einheitswurzeln von dem HQ- und SC-Kriterium konsistent geschätzt, während
das AIC-Kriterium die Ordnung überschätzt.

19 Nach der Response-Surface-Analyse von CHEUNG und LAI (1993, S. 316-319)
steigt die Verzerrung des Johansen-Trace- und λmax-Tests bei gegebenem Stichpro-
benumfang mit der Anzahl der Lags k und der Dimension n des vektorautoregressi-
ven Prozesses.

20 Wird hingegen die Ursache aufgrund von Erwartungen antizipiert, dann können
Effekte bereits zeitlich vor der eigentlichen Ursache auftreten. Das Konzept der
Granger-Kausalität ist in diesem Fall nicht anwendbar. Vgl. hierzu GERHARDS

(1994, S. 99 f.).

21 Bei der (nur) mit dem AIC-Kriterium im bivariaten Modell gefundenen Kausalität
von den deutschen und österreichischen Sätzen zu den US-Zinssätzen (vgl. Tabel-
le 3a) sollte beachtet werden, daß das AIC-Kriterium im Erwartungswert die Mo-
dellparameter überschätzt und damit zu häufig Kausalität anzeigt. Mit den beiden
anderen konsistenten Modellselektionskriterien ließen sich diese Kausalitätsaus-
sagen nicht bestätigen.
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