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1. Einleitung

1.1. Problemstellung

Zinssétze sind Preise, die Kreditnehmer Kreditgebern dafiir zahlen, daf3
diese ihnen fiir eine bestimmte Zeit einen positiven Geldbetrag zur Verfligung
stellen. Die Beziehung, die zwischen diesen Preisen und der Laufzeit von Kre-
diten besteht, wird durch die Zinsstruktur erfafit. In der Literatur sind unter-
schiedliche Theorien zur Erkldrung der Zinsstruktur entwickelt worden, von
denen die Erwartungstheorie sicherlich die populrste ist."

Die Erwartungstheorie der Zinsstruktur besagt, daB der langfristige Zinssatz
ein geometrischer Durchschnitt aus dem heutigen und den fiir die Zukunft
erwarteten kurzfristigen Zinssdtzen ist. Daraus folgt unmittelbar, dafl eine stei-
gende Zinsstrukturkurve ein Indikator fiir einen erwarteten Anstieg kurz-
fristiger Zinssdtze darstellt, wihrend eine fallende Zinsstrukturkurve auf einen
Riickgang kurzfristiger Zinsen schlieBen ldt. Die Erwartungshypothese impli-
ziert ferner, daB bei einem positiven Zinsspread ein Anstieg, bei einem nega-
tiven Zinsspread ein Riickgang des langfristigen Zinses innerhalb der Laufzeit
des kurzfristigen Zinses erwartet wird. Grundlage fiir diese Uberlegungen ist
eine Art Arbitrageprozef3, nach dem im Gleichgewicht die erwarteten Ertrige
unterschiedlicher Anlagealternativen mit gleichem Risiko innerhalb eines vor-
gegebenen Zeitraums tibereinstimmen miissen.

Bei Giiltigkeit der Erwartungshypothese lassen sich somit aus dem Verlauf
der Zinsstrukturkurve Riickschliisse auf die am Markt vorhandenen Erwartun-
gen tiber zukiinftige Zinssétze ziehen. Wird von einem rationalen Verhalten der
Marktteilnehmer ausgegangen, sind diese Erwartungen optimale Prognosen
zukiinftiger Zinssdtze. Unter optimal ist eine Prognose zu verstehen, bei der
alle am Markt vorhandenen Informationen in die Prognose einbezogen werden.

Die Prognose zukiinftiger Zinssitze ist von entscheidender Bedeutung fiir
eine Vielzahl von Transakteuren. Dazu gehoren Privatpersonen, die zur Finan-
zierung eines Hauses zwischen einem Kredit mit fester oder variabler Verzin-
sung wihlen miissen, Unternehmen, welche die relative Vorteilhaftigkeit unter-
schiedlicher Fristigkeitsstrukturen ihrer Verschuldung einschétzen oder auch

! Vgl. Cox/Ingersoll/Ross (1985).
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Anleger, die bei gegebenem Risiko den Ertrag ihrer Anlage maximieren
mochten. Von speziellem Interesse ist die Zinsprognose fiir die Einschitzung
von Zinsdnderungsrisiken im Rahmen eines Risikomanagements. Dies gilt
insbesondere deshalb, weil infolge des rasanten Wachstums von Derivaten und
deren hoher Sensitivitdt gegeniiber Zinsédnderungen sehr schnell hohe Verluste
entstehen kénnen.

Relevanz besitzt die Zinsstruktur schlieBlich fiir Zentralbanken. Bei Giiltig-
keit der Erwartungshypothese und unter der Annahme stationérer Realzinssitze
enthélt die Zinsstruktur Informationen iiber die am Markt vorhandenen Infla-
tionserwartungen. Unterstellt man, daf Zentralbanken mehr oder weniger
direkt eine Politik des "Inflation-targeting" betreiben, lassen sich die Inflations-
erwartungen als Indikator fur die Glaubwiirdigkeit einer Zentralbank nutzen.
Zugleich ist die Zentralbank in der Lage, schon frithzeitig auf verdnderte Infla-
tionserwartungen zu reagieren.

Im Mittelpunkt der vorliegenden Arbeit steht der Informationsgehalt von
Zinsspreads fiir zukiinftige Anderungen nominaler Zinssitze. Dagegen wird auf
den Informationsgehalt von Zinsspreads fiir die Inflationsentwicklung nur am
Rande eingegangen. Die in diesem Zusammenhang relevanten Aspekte werden
in den Arbeiten von Fama (1975) und Mishkin (1990) erldutert. Nicht betrach-
tet wird der Informationsgehalt von Zinsspreads fiir die Konjunkturentwick-
lung. Studien von Estrella/Hardouvelis (1991) und Estrella/Mishkin (1997)
zeigen, daB3 eine inverse Zinsstruktur ein Indikator fiir eine nachfolgende
Rezession darstellt, wihrend eine positive Steigung der Zinsstruktur Zeichen
einer zukiinftigen Boomphase ist.

Unterstellt man rationale Erwartungen der Marktteilnehmer, kann die Erwar-
tungstheorie der Zinsstruktur empirisch getestet werden, indem die durch-
schnittlichen Anderungen kurzfristiger Zinssitze innerhalb der Laufzeit des
langfristigen Papiers auf den Zinsspread regressiert werden. Bei Giiltigkeit der
Erwartungstheorie sollte der Regressionskoeffizient des Spread Eins sein. Ein
Regressionskoeffizient, der von Eins abweicht, aber signifikant von Null ver-
schieden ist, zeigt, daBB der Zinsspread einen signifikanten Informationsgehalt
fir zukiinftige kurzfristige Zinssétze besitzt und somit zur Prognose genutzt
werden kann.

Empirische Untersuchungen der Erwartungshypothese fiir die USA gelangen
zu dem Ergebnis, dafl die geschitzten Koeffizienten vielfach einen Wert weit
unter Eins annehmen.” Die empirischen Evidenzen zeigen dabei einen "U-for-
migen" Verlauf des Informationsgehalts von Spreads zwischen lang- und kurz-

? Hier sind in erster Linie die Arbeiten von Fama (1984), Mankiw/Miron (1986),
Hardouvelis (1988), Mishkin (1988) und Campbell/Shiller (1991) zu nennen. Einen
Uberblick geben Shiller (1990) und Rudebusch (1995).
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fristigen Zinsen fiir zukiinftige kurzfristige Zinsen: Der Prognosegehalt des
Spread zwischen Drei- und Einmonatszinssatz fiir die durchschnittliche Ande-
rung des Einmonatszinssatzes in den nichsten beiden Monaten ist verhiltnis-
miBig hoch, der Informationsgehalt des Spread zwischen Sechs- und Drei-
monatszins flir den Dreimonatszins in drei Monaten und zwischen Zwolf- und
Sechsmonatszins fiir den Sechsmonatszins in sechs Monaten ist anndhernd Null
und der Informationsgehalt von Spreads zwischen Zwei- und Einjahreszins,
Vier- und Zweijahreszins und Zehn- und Fiinfjahreszins fiir die korrespon-
dierenden kurzfristigen Zinsen in einem, zwei bzw. fiinf Jahren steigt erneut an.

Eine zweite Moglichkeit, die Erwartungshypothese zu testen, besteht darin,
ein deterministisches Vielfaches der Anderung des langfristigen Zinssatzes
innerhalb der Laufzeit des kurzfristigen Papiers auf den Spread zwischen lang-
und kurzfristigem Zinssatz zu regressieren. Gemaf der Erwartungshypothese
darf auch hier der geschitzte Regressionskoeffizient nicht signifikant von Eins
verschieden sein. Warum ein positiver Spread einen Anstieg langfristiger
Zinsen prognostiziert, wird aus der Sicht eines Anlegers deutlich, der die Wahl
hat zwischen einer langfristigen und einer einperiodigen Anleihe. Erwartet der
Anleger einen Anstieg des langfristigen Zinses in der ndchsten Periode, so wird
er bei heutigem Erwerb der langfristigen Anleihe durch die mit dem Zins-
anstieg verbundene Preissenkung einen Kapitalverlust erleiden. Um die erwar-
teten Renditen von langfristiger und einperiodiger Anleihe iiber die nichste
Periode auszugleichen, muf3 die langfristige Anleihe somit zwingend einen
héheren Zins aufweisen als das kurzfristige Papier.

Die Resultate von Shiller/Campbell/Shoenholtz (1983), Fama/Bliss (1987),
Campbell/Shiller (1991) und Hardouvelis (1994) zeigen allerdings, dafl die
Regressionskoeffizienten signifikant von diesem theoretischen Wert abweichen
und héufig sogar negativ sind. Ein positiver Spread impliziert demnach nicht
einen Anstieg, sondern einen Riickgang langfristiger Zinssdtze in der ndchsten
Periode. Diese Ergebnis bedeutet, dafl ein naiver Investor, der Wertpapiere
allein nach ihrer Rendite auswahlt und langfristige Wertpapiere kauft, wenn
diese eine verhiltnisméBig hohe Rendite aufweisen, in der Vergangenheit
UberschuBrenditen erzielt hat. Ein solches Resultat steht im Widerspruch zur
Annahme effizienter Mérkte.

Konkret ergeben sich aus diesen Ergebnissen folgende Fragestellungen:

1. Worauf ist der angesprochene U-formige Verlauf des Informationsgehalts
von langerfristigen Zinssétzen fiir zukiinftige kurzfristige Zinssétze zuriick-
zufiihren?

2. Warum weisen Anderungen kurzfristiger Zinsen die von der Erwartungs-
hypothese prognostizierte positive Korrelation mit dem Zinsspread auf,
wihrend dies fiir einperiodige Anderungen langfristiger Zinsen nicht der
Fall ist?

2 Wasmund
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Internationale Vergleiche stellen heraus, dafl der Informationsgehalt der US-
Zinsstruktur fiir die Entwicklung kurzfristiger Zinssétze deutlich niedriger ist
als in anderen Landern. Kugler (1988, 1990) und Kugler/Borutta (1993) finden,
daB die Entwicklung des Einmonatszinses in den néchsten beiden Monaten in
den tibrigen G-7 Léandern, Spanien, Schweden und den Niederlanden besser
prognostiziert werden kann als in den USA. Ergidnzend zeigen Gerlach/Smets
(1997) in einer Untersuchung der Zinsstrukturen von 17 Landern, dal auch der
Informationsgehalt der US-Zinsstruktur fiir Anderungen des Einmonatszinses
in den ndchsten sechs und zwolf Monaten unterdurchschnittlich ist. Drastische
Unterschiede ergeben sich bei einem Vergleich des Informationsgehalts in
Sechs- und Zwolfmonatszinssétzen. Cuthbertson (1996) zeigt fiir GroBbritan-
nien, daB der Informationsgehalt der Zinsstruktur am Interbankenmarkt im
Bereich von ein bis zwolf Monaten durchgéngig hoch ist. Einen hohen Infor-
mationsgehalt des Spread zwischen Sechs- und Dreimonatszins fiir den Drei-
monatszins in drei Monaten und zwischen Zwolf- und Sechsmonatszins fiir den
Sechsmonatszins in sechs Monaten stellen Dahlquist/Jonsson (1995) auch in
Schweden fest. Dagegen zeigt Engsted (1996), dafl der U-férmige Verlauf des
Informationsgehalts in Spreads nicht allein in den USA auftritt: fiir dénische
Geldmarktzinssdtze mit Laufzeiten bis zu sechs Monaten ist zwischen 1988 und
1992 ein dhnliches Muster festzustellen. Eine weitaus hohere Konformitit
ergibt sich im Hinblick auf die mangelhafte Prognostizierbarkeit von Anderun-
gen langfristiger Zinsen. Mankiw (1986) und Hardouvelis (1994) weisen nach,
daB der Spread zwischen einem zehnjéhrigen Kapitalmarktzins und dem Drei-
monatszins in Kanada, Deutschland, GroBbritannien bzw. den iibrigen G-7
Staaten ebenfalls keine signifikanten Informationen iiber den Kapitalmarktzins
in drei Monaten enthalt.

Im Unterschied zu der Vielzahl von Studien fiir die USA sind empirische
Untersuchungen der Erwartungshypothese fiir die BRD selten. Eine Ausnahme
stellen die Arbeiten von Anker (1993) und Gerlach (1997) dar. Diese unter-
suchen anhand von monatlichen Beobachtungen den Informationsgehalt der
von der Bundesbank geschitzten Renditenstruktur fiir Laufzeiten zwischen
einem und zehn Jahren. Kugler (1988, 1990) und Gerlach/Smets (1997) analy-
sieren, ebenfalls anhand von Monatsdaten, den Informationsgehalt am kurzen
Ende der deutschen Zinsstruktur; allerdings lediglich fiir Anderungen des Ein-
monatszinses.

Die vorliegende Arbeit ergénzt und erweitert diese Analysen. Es erfolgt eine
umfassende Untersuchung der Erwartungshypothese fiir Zinssdtze mit Lauf-
zeiten bis zu funf Jahren. Dazu wird ein langer, hochfrequenter Satz von Euro-
Zinssatzen fiir Ausleihungen am Geldmarkt mit Laufzeiten von einem Tag bis
zu funf Jahren verwendet. Da die Geldmarktausleihungen de-facto Null-
Kupon-Anleihen darstellen, kénnen die im Fall von Kupon-Anleihen notwen-
digen Approximationen vermieden werden. Zudem ist es durch die Verwen-
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dung hochfrequenter Zeitreihen moglich, explizit die Volatilitdt von Zinssétzen
durch neuere okonometrische Verfahren zu erfassen. Im Mittelpunkt der
durchgefiihrten Analyse stehen folgende Fragen:

3. Wie hoch ist der Informationsgehalt der deutschen Zinsstruktur fiir zu-
kiinftige kurz- und langfristige Zinssétze?

4. Sind die empirischen Evidenzen fiir die USA in dhnlicher Form auch fiir
Deutschland feststellbar, und lassen etwaige Unterschiede oder Gemein-
samkeiten einen Schlufl auf die Ursachen der oben geschilderten "Puzzle"
zu?

In der Literatur existieren mehrere Erkldrungsansitze fiir die unter (1) und
(2) skizzierten Fragen. Da der Test der Erwartungstheorie eine verbundene
Hypothese iiberpriift, konnen die empirischen Evidenzen Beleg dafiir sein, daf3
die Erwartungstheorie falsch ist oder die Annahme rationaler Erwartungen der
Realitdt nicht entspricht. Ein populdrer Ansatz zur Erkldrung des Puzzle geht
davon aus, dal Marktteilnehmer sich nicht rational verhalten, sondern auf
'news' zu stark reagieren (Mankiw/Summers (1984), Campbell/Shiller (1991)).
Diese "Uberreaktionshypothese" besagt, daB neue Informationen zu stark von
Marktteilnehmern gewichtet werden, beispielsweise indem sie im Rahmen
eines Announcements der Zentralbank iiber eine restriktivere Geldpolitik zu
hohe Erwartungen tiber zukiinftige kurzfristige Zinsen bilden. Damit verbun-
den steigen der heutige langfristige Zins als Durchschnitt erwarteter kurz-
fristiger Zinsen und dadurch der Spread stirker, als dies bei einer rationalen
Einschétzung der Fall wire. Innerhalb der néchsten Periode realisieren Markt-
teilnehmer die vorangegangene Uberreaktion und passen ihre Erwartungen
nach unten an. Entsprechend fillt der langfristige Zins; es kommt zu der be-
obachteten negativen Korrelation zwischen langfristiger Zinsidnderung und
vorangegangenem Zinsspread. Gleichzeitig fuhrt die restriktivere Geldpolitik
zu dem prognostizierten Anstieg kurzfristiger Zinsen (vgl. Hardouvelis (1994)).

Andere Arbeiten (Hamilton (1988), Lewis (1991)) versuchen, die ex-post
festgestellte "Irrationalitdt" von Marktteilnehmern durch Regimeunsicherheiten
zu erkldren. In der Literatur ist dieser Punkt als "Peso-Problem" bekannt: In
einer Situation, in der Marktteilnehmer mit einer bestimmten Wahrscheinlich-
keit eine Regimednderung erwarten, diese jedoch nicht stattfindet, fithren die
ex-ante rationalen Regimednderungserwartungen in kleinen Stichproben zu den
ex-post festgestellten systematischen Prognosefehlern.

Ein alternativer Erkldrungsansatz besteht in der Beriicksichtigung zeit-
variabler Pramien, die fiir risikobehaftete Assets gezahlt werden miissen. In den
oben angesprochenen Untersuchungen werden zwar unterschiedliche Risiko-
pramien fiir verschiedene Laufzeiten zugelassen, aber unterstellt, daf3 diese im
Zeitablauf konstant sind. Sind Risikoprdmien zeitvariabel, enthilt der Spread

2%
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gleichzeitig Informationen tiber Variationen der Risikoprdmie und iiber zu-
kiinftige Zinssétze. Fama (1984) zeigt, daB3 zeitvariable und mit den erwarteten
kurzfristigen Zinsdnderungen korrelierte Risikoprdmien bei einfachen OLS-
Schitzungen zu verzerrten Koeffizientenschitzern und damit zu einer Ab-
lehnung der Erwartungstheorie fiihren konnen. Ein effizienter Test der Erwar-
tungshypothese erfordert daher die explizite Modellierung zeitvariabler Risiko-
pramien. Eine solche Moglichkeit bieten die auf die Arbeiten von Engle (1982)
und Engle/Lilien/Robins (1987) zuriickgehenden ARCH- bzw. ARCH-M-
Modelle.

Ein interessanter Aspekt der neueren Literatur riickt die Rolle der Geldpoli-
tik bei der Erkldrung der Zinsstrukturevidenzen in den Mittelpunkt. Hier wird
der Tagesgeldsatz als Instrument der Zentralbank betrachtet und unterstellt, daB
Geldmarktzinssdtze mit unterschiedlicher Laufzeit in hohem Mafle von dem
aktuellen und erwarteten Niveau des Tagesgeldzinses bestimmt werden. Die
Erklarung des Zinsstrukturverhaltens erfordert daher Kenntnis tiber die Steue-
rung des Tagesgeldsatzes im Zeitablauf seitens der Zentralbank. Von besonde-
rer Bedeutung zur Erkldrung der Zinsstrukturpuzzle sind die Arbeiten von
Rudebusch (1995) und McCallum (1994b). Rudebusch (1995) zeigt, da3 der
fir die USA festgestelite U-formige Verlauf des Informationsgehalts des
Spread fiir zukiinftige kurzfristige Zinsen auf die Geldmarktsteuerungsstrategie
der amerikanischen Zentralbank zuriickzufithren ist. Dabei kommen dem
Instrumentarium der Zentralbank und der Umsetzung von Zinsglattungsmoti-
ven besondere Bedeutung zu. McCallum (1994b) weist in einem rationalen
Erwartungsmodell nach, daB die empirischen Evidenzen mit der Giiltigkeit der
Erwartungshypothese vereinbar sind und sich durch systematische geldpo-
litische Reaktionen erkldren lassen. Entscheidend sind hier die mittelfristigen
Ziele der Zentralbank.®

Neben Informationen iiber den Prognosegehalt von Zinsspreads kann die
Analyse der bundesdeutschen Zinsstruktur Aufschluf} tiber die Relevanz der
angefiihrten Argumente geben. Insbesondere soll geklédrt werden, ob Evidenzen
fiir zeitvariable Risikopramien feststellbar sind und welcher Zusammenhang
zwischen der Geldpolitik der Deutschen Bundesbank und den empirischen
Ergebnissen zur Zinsstruktur besteht. Dies erfordert eine Analyse der Geld-
politik und Geldmarktsteuerung der Deutschen Bundesbank. Um die Auswir-
kungen der Geldmarktsteuerung auf die Unsicherheit im Bankensektor abzu-

’ Der Schnittpunkt beider Modelle ist das Zinsglattungsmotiv der Zentralbank.
Damit stellen die Modelle in gewisser Weise eine Formalisierung des Arguments von
Mankiw/Miron (1986) dar. Mankiw/Miron (1986) weisen nach, dafl eine Politik der
Zentralbank, die darauf gerichtet ist, kurzfristige Zinsen zu stabilisieren, dazu fiihrt, daBl
der Zinsspread keinerlei Informationsgehalt fiir die Entwicklung kurzfristiger Zinssétze
aufweist.
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schitzen, wird die Erwartungshypothese auch am ganz kurzen Ende der
Zinsstruktur getestet (vgl. Roberds/Runkle/Whiteman (1996)).

Die Geldmarktsteuerungsstrategie der Deutschen Bundesbank unterlag in
den letzten 20 Jahren einigen Regimewechseln. Es ist zu kldren, ob die
Regimewechsel einen signifikanten Einfluf auf den Informationsgehalt der
Zinsstruktur und die Unsicherheit im Bankensektor haben und ob ein derartiger
EinfluB mit den von Rudebusch (1995) aufgezeigten theoretischen Zusammen-
hangen kompatibel ist.

Ein solches Ergebnis lie3e sich als Evidenz fuir die Erwartungstheorie inter-
pretieren. Dariiber hinaus wiirde es zeigen, dafl die empirische Verwerfung von
plausiblen, auf Arbitrageiiberlegungen basierenden Hypothesen nicht zwangs-
ldufig impliziert, dal diese Hypothesen falsch sind, sondern da moglicher-
weise der empirische Testansatz nicht addquat ist.

1.2. Vorgehensweise

Kapitel 2 enthilt eine Darstellung der Grundkonzepte, auf denen die vor-
liegende Arbeit aufbaut. Es werden die Grundformen festverzinslicher Wert-
papiere vorgestellt und die Begriffe (Kassazinssétze, implizite Terminrenditen,
Holding-Yields und Durationen) definiert, die bei der anschlieBenden Formu-
lierung der Zinsstrukturhypothesen Verwendung finden. Hier wird zunéchst die
Erwartungshypothese betrachtet und auf die zugrundeliegenden Arbitrage-
iberlegungen eingegangen. Danach wird die Liquiditdtspraferenztheorie
(Hicks (1946)) und die Theorie segmentierter Mérkte (Culbertson (1957))
erlautert. SchlieBlich wird gezeigt, inwiefern sich bei Giiltigkeit der Erwar-
tungshypothese aus der Zinsstrukturkurve die erwarteten zukiinftige Zinssétze
und Inflationsraten extrahieren lassen. Neben der Zinsprognose konnen diese
Groflen unter anderem genutzt werden, um Aufschluf} iiber die Glaubwiirdig-
keit von Zentralbanken zu erhalten. Basierend auf den theoretischen Zusam-
menhingen werden anschlieBend die in der Literatur verwendeten Testansitze
der Erwartungstheorie aus den Integrations- und Kointegrationseigenschaften
von Zinssdtzen abgeleitet. Fiir den empirisch nachgewiesenen Fall instationérer
Zinssitze stellt die Kointegration von Zinssdtzen mit unterschiedlicher Fristig-
keit eine notwendige Bedingung fiir die Giiltigkeit der Erwartungstheorie dar
(Evans/Lewis (1994)). Die Testansdtze der Erwartungstheorie lassen sich in
diesem Kontext als restringierte Fehlerkorrekturmodelle interpretieren. In
Verbindung mit den abgeleiteten Testansitzen sind die empirischen Evidenzen
zur amerikanischen Zinsstruktur dargestellt.

In Kapitel 3 werden die in Kapitel 2 beschriebenen Zusammenhinge auf
deutsche Geldmarktzinssdtze iibertragen. Nach einer deskriptiven Analyse der
Zeitreihen werden die Integrationseigenschaften iiberpriift und die theoreti-
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schen Kointegrationsbeziechungen getestet. Im Rahmen einer umfassenden
Untersuchung wird anschlieBend die Erwartungshypothese fiir verschiedene
Laufzeiten analysiert, um festzustellen, ob sich das in den USA beobachtete
Zinsstrukturverhalten auch in bundesdeutschen Zinssitzen widerspiegelt. In
Anlehnung an die 6konometrische Literatur werden die Koeffizienten mit OLS
geschitzt und die Varianz-Kovarianzmatrix mit der Methode von Hansen
(1982) um Autokorrelation und Heteroskedastizitit der Prognosefehler berei-
nigt. Dies kann im Fall einer groflen Anzahl von MA-Komponenten zu
Problemen fithren. Um dieses Problem zu umgehen und den EinfluB von
Saisonschwankungen innerhalb einer Woche oder eines Monats auszuschalten,
wird bei der Analyse zusétzlich auf Wochen- und Monatsdaten iibergegangen.
Ein weiteres methodisches Problem ergibt sich, wenn die Zinssdtze fehlerhaft
erfalt werden (vgl. Hardouvelis (1994)). Aus diesem Grund werden Tests der
Erwartungshypothese ergidnzend mit der Methode der Hilfsvariablen durchge-
fiihrt. Die abschlieBende Zusammenfassung der empirischen Ergebnisse zeigt,
daB dhnlich wie in den USA die rationale Erwartungshypothese fiir deutsche
Geldmarktzinssitze hiufig abgelehnt wird. Die nachfolgenden Kapitel be-
schiftigen sich mit moglichen Ursachen fiir dieses Ergebnis.

Kapitel 4 widmet sich den Auswirkungen zeitvariabler Risikoprimien auf
die empirischen Tests der Erwartungshypothese. Es wird gezeigt, daB Verzer-
rungen entscheidend durch die relative Variabilitdt von Risikoprdmien und
erwarteten Zinsidnderungen beeinflut werden. Damit kommt der Modellierung
zeitvariabler Risikoprdmien eine zentrale Bedeutung zu. Unter anderem wird
dabei auf das von Sharpe (1964) und Lintner (1965) entwickelte "Capital-
Asset-Pricing-Model" (CAPM) zuriickgegriffen. Im CAPM st die Risiko-
pramie, die fiir ein bestimmtes Asset im Marktgleichgewicht gezahlt werden
muB, proportional zur Kovarianz dieses Assets mit dem Marktportfolio. Durch
das von Engle (1982) entwickelte ARCH-Modell ist es heute moglich, die
Anderung von Varianzen und Kovarianzen zeitreihenanalytisch zu erfassen und
zur Darstellung von Risikoprdmien zu nutzen (vgl. Engle/Lilien/Robins (1987)
und Bollerslev/Engle/Wooldridge (1988)). Nach einer Erlduterung des ARCH-
Ansatzes werden Risikopramien fiir bundesdeutsche Geldmarktzinssdtze im
Rahmen univariater und multivariater ARCH-M-Modelle geschiitzt.

Die Erwartungstheorie der Zinsstruktur wird gewohnlich in Verbindung mit
konstanten Risikoprdmien und der Annahme rationaler Erwartungen getestet.
Eine Ablehnung der Nullhypothese kann somit auch ein Hinweis auf die Ir-
rationalitdt von Marktteilnehmern sein. In Kapitel 5 wird die Auswirkung von
Irrationalitdt auf die geschatzten Koeffizienten beschrieben. Anschlieend wird
mit der Uberreaktionshypothese eine Theorie irrationalen Verhaltens erliutert
und darauf eingegangen, ob die ex-post beobachtete Irrationalitit auch durch
andere Phidnomene erklart werden kann.
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Kapitel 6 geht auf die Bedeutung des Zentralbankverhaltens zur Erkldrung
der Zinsstrukturevidenzen ein. Nach einem Uberblick iiber die theoretischen
Modelle von McCallum (1994b) und Rudebusch (1995) werden die Charakte-
ristika der Geldpolitik der amerikanischen Zentralbank dargestellt und der
Zusammenhang zwischen Geldmarktsteuerungsverfahren und Zinsstruktur-
evidenzen fiir die USA aufgezeigt. Basierend auf diesen Uberlegungen wird im
AnschluB3 die Geldpolitik der Deutschen Bundesbank analysiert. Nach einer
Darstellung der Rahmenbedingungen, unter denen die Bundesbank agiert, wird
auf das konkrete Steuerungsverfahren der Bundesbank eingegangen und ver-
schiedene Regime der Geldmarktsteuerung abgegrenzt. Danach werden anhand
einer empirischen Analyse die Auswirkungen alternativer Steuerungsverfahren
auf den Informationsgehalt der Zinsstruktur am kurzen Laufzeitende untersucht
und die Implikationen fiir die Unsicherheit im Finanzmarktsektor diskutiert.
Dabei wird auf einige spezifische Eigenarten deutscher Geldmarktsitze einge-
gangen.

Kapitel 7 enthilt eine Zusammenfassung der wichtigsten Ergebnisse und
einige abschlieBende Bemerkungen zur Erwartungshypothese der Zinsstruktur
und zu den sich daraus ergebenden Moglichkeiten fiir die Zinsprognose.



2. Grundkonzepte

2.1. Grundformen festverzinslicher Wertpapiere

In Modellen mit rationalen Erwartungen ergeben sich Assetpreise als Wert
zukiinftig erwarteter Zahlungen, die auf den heutigen Zeitpunkt diskontiert
werden (Campbell/Shiller (1987)). Wertpapiere mit fester Verzinsung werden
im Vergleich zu Aktien hiufig als sichere Anlagealternative betrachtet, da ihre
Auszahlungen bereits im Vorfeld spezifiziert sind, und daher keine Unsicher-
heit tiber zukiinftige cash-flows besteht. Wird ein solches Papier bis zur Fillig-
keit gehalten, kann eine nominal sichere Rendite realisiert werden. Allerdings
fithren zwischenzeitliche Anderungen der Marktzinssitze zu Preisanderungen
des Wertpapiers, so daf3 es bei einem vorzeitigen Verkauf zu Kursverlusten
kommen kann. Festverzinsliche Wertpapiere lassen sich in zwei Kategorien
einteilen:

— Kupon-Anleihen (Coupon-Bonds):

Der Halter einer Kupon-Anleihe erhilt bis zum Failligkeitstag in jeder
Periode eine feste, gleich hohe Zinszahlung (Kupon). Zusammen mit der
letzten Kuponzahlung wird der Nennwert der Anleihe zuriickgezahlt.
Kupon-Anleihen konnen nach Emittent, Nennwert, Art (vor- oder nach-
schiissig) und Anzahl der Kuponzahlung pro Jahr sowie der Laufzeit der
Anleihe unterschieden werden. Ein typisches Beispiel fiir Kupon-Anleihen
sind Staatsanleihen.

— Null-Kupon-Anleihen (Zero-Bonds, Discount-Bonds):
Eine Null-Kupon Anleihe wird vor Filligkeit unterhalb ihres Nennwertes
gekauft und am Filligkeitstag vom Emittenten zum Nennwert zuriick-
gekauft. Im Gegensatz zur Kupon-Anleihe finden bis zur Filligkeit keine
Zinszahlungen statt. Beispiele fiir Null-Kupon-Anleihen sind US-Schatz-
wechsel. Im folgenden werden die Grundkonzepte und -notationen fiir den
spéter empirisch untersuchten Fall von Null-Kupon Anleihen betrachtet.

2.1.1. Null-Kupon-Anleihen

Kassazinsen

Der Kassazins (Rendite, Spotrate) R” stellt den zum Zeitpunkt t beobacht-
baren internen Zinsfuf3 einer Anleihe mit einer Restlaufzeit von n Perioden bis
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Falligkeit dar. Als interner ZinsfuBl wird der Zins bezeichnet, bei dem der Bar-
wert einer Anleihe deren Marktwert P entspricht. Aufgrund dieser allgemein
anwendbaren Definition sind interne Zinsfille ein geeignetes Instrument, um
unterschiedliche Kreditformen vergleichbar zu machen. Im Fall einer Null-
Kupon-Anleihe, die den Nennwert von 1 DM in Periode t+n auszahlt, ist:

1
21) PM=————
( ) 1 (l+ R’(n))n

Durch Umformung erhélt man:

22) (1+R™)y=Pp""

Die zum Zeitpunkt t beobachtbare Menge der internen Zinssitze von Null-
Kupon Anleihen, die sich lediglich beziiglich ihrer Restlaufzeit unterscheiden,
wird als Zinsstruktur bezeichnet. Die graphische Darstellung dieser Zinssitze
in Abhidngigkeit von ihrer Laufzeit zum Zeitpunkt t heit Zinsstrukturkurve.
Fiir Kupon-Anleihen werden analog die Begriffe Renditenstruktur und
Renditenstrukturkurve verwendet. Abbildung 2.1 zeigt die Zinsstrukturkurve
am Euro-DM-Geldmarkt im Januar 1992 und im April 1997.

———  April 1997
- Januar 1992

0 10 20 30 40 50 60
Laufzeit in Monaten

Abbildung 2.1: Zinsstruktur am Interbankenmarkt
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Die Zinsstruktur im April 1997 weist einen "normalen" Verlauf auf. Mit
zunehmender Laufzeit der Anleihen steigen die Zinssdtze an. Man spricht von
einer inversen Zins- bzw. Renditenstruktur, wenn die Zinssitze mit zunehmen-
der Restlaufzeit der Anleihen abnehmen. Dies ist im Januar 1992 der Fall
gewesen. Grundsitzlich sind nahezu beliebige (flache, konkave, konvexe etc.)
Verldufe der Zinsstruktur méglich.

Die Steigung der Zinsstruktur wird durch den Zinsspread S =
R" — R erfafit. Der Zinsspread (Zinsspanne) ist die Differenz zwischen
einem ldngerfristigen (n-periodigen) und einem kiirzerfristigen (m-periodigen)
Zins. Die Differenz zwischen dem einperiodigen Ertrag einer langfristigen
Anleihe und dem Ertrag einer einperiodigen Anleihe wird als (einperiodige)
Uberschufirendite  bezeichnet. Um Uberginge der Zinsstruktur von einem
normalen zu einem inversen Verlauf (oder umgekehrt) zu verdeutlichen, wird
haufig die Entwicklung der Zinsstruktur im Zeitablauf abgebildet. Diese
Darstellung heilt Zinsgebirge. Renditengebirge zeigen die Entwicklung der
Renditenstruktur im Zeitablauf.

Terminrenditen (Forwardraten)

Durch gleichzeitigen Kauf und Verkauf von Null-Kupon-Anleihen mit
unterschiedlicher Restlaufzeit ist ein Investor auf einem vollkommenen
Kapitalmarkt in der Lage, bereits heute die Verzinsung einer Anlage, die erst in
einer spdteren Periode erfolgen soll, sicherzustellen. Dieser Zins wird als
implizite Terminrendite oder Forwardrate bezeichnet.

Beispielsweise kann durch den Kauf einer zweiperiodigen Anleihe und dem
Verkauf geeigneter Mengen einperiodiger Anleihen zum Zeitpunkt t, ein
(Netto) Zahlungsstrom generiert werden, in dem in Periode t keine Zahlung, in
Periode t+1 eine Investition in ein Papier mit einer Restlaufzeit von einer
Periode, und in t+2 die damit verbundene Auszahlung erfolgen. Die sich aus
diesen Transaktionen ergebende implizite Terminrendite der einperiodigen
Anleihe in t+1 ist:*

2
@3) (1+£)= w :

(1+ R,“))

Gleichung (2.3) verdeutlicht, daB die Forwardrate F"" durch die Preise
bzw. Zinssdtze der ein- und zweiperiodigen Null-Kupon-Anleihen zum Zeit-
punkt t bestimmt wird. Allgemein 148t sich die implizite Terminrendite einer

* Eine Darstellung der Zahlungsstromcharakteristik findet man bei Campbell/Lo/
MacKinlay (1997), S. 399f.
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Anleihe mit einer Restlaufzeit von i Perioden zum Zeitpunkt t+j ( £"/)) aus
den Kassazinssitzen R und R"*” errechnen. Es gilt:

(] + R1(1+/))I+/

(%))
(4) (+F Yy = s Ry

0<i,0<;.

Holding-Yields

Einen weiteren zentralen Begriff in Untersuchungen zur Zinsstruktur stellt
die Holding-Yield dar. Die Holding-Yield H"” ist die Rendite pro Periode,
die sich ergibt, wenn ein Papier mit einer Restlaufzeit von i Perioden in t er-
worben und vor Filligkeit zum Zeitpunkt t+j verkauft wird. Im Fall von Null-
Kupon-Anleihen ergibt sich die Rendite bei einer Haltedauer von j Perioden
aus der Preisdnderung der Anleihe zwischen t und t+j:

P
(25 (Q+H"Y = P(’,) 0<j<i.

Bei Haltung der Anleihe bis Falligkeit (i=j) ist der Preis der Anleihe am
Filligkeitstag gleich dem Nennwert und die Holding-Yield gleich dem internen
Zinssatz der Anleihe zum Zeitpunkt t. Durch Einsetzen von (2.1) in (2.5) erhélt
man:

iy _(LHROY
(26) (+H"") = (+ Ry~

1+ )

Speziell gilt fiir die einperiodige Holding-Yield einer i-periodigen Anleihe
(H):

_(+RYY
(1 R1( I))l T

In empirischen Anwendungen ist es iiblich, mit linearen Approximation
Log(1+x) = x (fur kleine x) zu arbeiten. Die linearen Approximationen fiir
Renditen, Forwardraten und Holding-Yields sind: s

@7 H" =

1
(22a) R =-—LogP",
] 1
n

* Dieselben Formulierungen ergeben sich beim Ubergang von "diskreten" Renditen
zu Renditen mit stetiger Verzinsung (continuously compounded yields).
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(i+j)R’(i+./)_jR’(_i)
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' R
J

Q.6a) H

b

@78) HEY = R (i~ RS,

+1

2.1.2. Kupon-Anleihen

Die bisherigen Formulierungen fiir Renditen, Forwardraten und Holding-
Yields gelten in dieser Form lediglich fiir Null-Kupon-Anleihen, wihrend in
der Praxis, besonders fiir lingere Laufzeiten, Kupon-Anleihen die Regel sind.
Generell lassen sich KuponAnleihen als ein Paket von Null-Kupon-Anleihen
mit unterschiedlicher Restlaufzeit interpretieren.

Der Preis einer Kupon-Anleihe mit Nennwert von DM 1,- und konstanten
Kuponzahlungen C ergibt sich aus der Summe der mit den laufzeitspezifischen
Zinssidtzen diskontierten Kupon-Zahlungen und des diskontierten Nennwerts
der Anleihe. Der interne Zinsfuf3 einer Kupon-Anleihe mit einer Laufzeit von n
Perioden ( RS ) ist der Diskontierungsfaktor, fiir den der Gegenwartswert aller
mit der Haltung der Anleihe verbundenen Zahlungen dem Preis der Anleihe
(P ) entspricht. Es ist:

c ., ¢ ... c 1
(1+ R,c(")) (1+ R’c(n))Z (1+R,c("))” (]+R1c(n))n :

Durch Auflésen von Gleichung (2.8) nach R/™ erhilt man den internen
ZinsfuB3 der Kupon-Anleihe. Anders als im Fall von Null-Kupon-Anleihen ist
der interne Zinsfufl jedoch nicht notwendigerweise gleich der tatsichlichen
Verzinsung, die sich ergibt, wenn die Anleihe bis Filligkeit gehalten wird. Es
148t sich zeigen, daB diese nur dann identisch sind, wenn die Kupon-Zahlungen
zum internen Zinsful wieder angelegt werden konnen. Liegt eine steigende
Zinsstruktur vor, ist die tatsdchliche Verzinsung grofler als der berechnete inter-
ne Zinsfu. Umgekehrt ist bei fallender Zinsstruktur die Effektivverzinsung
kleiner als der interne Zinsfuf.®

(28) })’C(n) —

6Vg]. Malkiel (1966), S.42 ff. Dieser Zusammenhang 14Bt sich unmittelbar am
Zahlungsstrom einer zweiperiodigen Kupon-Anleihe erkennen, die zum Preis P‘®
erworben wurde. Wenn der Investor den Kupon der ersten Periode zu dem in der
zweiten Periode erwarteten cinperiodigen Zins anlegt, erhilt er am Ende der zweiten
Periode die Auszahlung C(1+ E,R))+ C+1. Dagegen ergibt sich bei Verwendung

170+
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Es existieren zwei Sonderfille fiir Kupon-Anleihen. Zum einen sind dies
Kupon-Anleihen mit unendlicher Laufzeit ("consol"). Fiir diese Anleihen 1463t
sich der interne Zinssatz errechnen als R = C/ P°™) . Der zweite Fall ist der
Kauf einer Kupon-Anleihe zum Nennwert (par). Hier betrdgt der interne
Zinssatz R = C.

Die komplexe Definition des Anleihenpreises hat auch Auswirkungen auf
die Notationen von Forwardraten und Holding-Yields. So sind etwa die
Holding-Yields H"” von Kupon-Anleihen abhingig von den Preisen der i-
periodigen Anleihen in t, deren Wiederverkaufserlosen in t+j und den
angefallenen Kuponzahlungen. Durch Einsetzen dieser Ausdriicke erhilt man
fir H"” eine komplizierte nichtlineare Funktion der Kupon-Renditen
R{”,R:'"" und der angefallenen Kuponzahlungen. In empirischen Arbeiten
ist es daher iiblich, die Holding-Yields durch Linearisierung um einen einheit-
lichen Zinssatz zu ermitteln.” Durch analoge Vorgehensweise lassen sich auch
Forwardraten approximativ bestimmen. Beispielsweise ergibt sich die Forward-

rate von Kupon-Anleihen als:

D’C(i*'./')R’L'(i'fj) _ D’f-'(.i)R’C(.i)
c(i+j) (i)
Dr - Dl

(24b) FD =

Wihrend Holding-Yields und Forwardraten fiir Null-Kupon-Anleihen von
den Renditen und Restlaufzeiten der jeweiligen Papiere abhingen, sind sie hier
Funktionen der Renditen und "mittleren Restlaufzeiten" oder Durationen ( D} )
von Kupon-Anleihen.

Duration

Im Fall von Null-Kupon-Anleihen stellt die Laufzeit einer Anleihe ein
addquates Mal} des Zeitraums dar, fiir den ein Investor Geld zur Verfiigung
stellt. Dieser Sachverhalt ist fiir Kupon-Anleihen nicht mehr erfiillt, da der
Investor ein Teil des Geldes bereits vor Ende der Laufzeit in Form von Kupon-
zahlungen zuriickerhilt. Besser geeignet ist die "mittlere Restlaufzeit" oder
Duration der Kupon-Anleihe. Die mittlere Restlaufzeit ist ein gewogener
Durchschnitt der Laufzeiten der einzelnen fiktiven Null-Kupon-Anleihen, aus
denen sich die Kupon-Anleihe zusammensetzt. Die Gewichte entsprechen dem
Gegenwartswert der Null-Kupon-Anleihen am Gesamtwert der Anleihe. Die
Duration einer Kupon-Anleihe mit einer Restlaufzeit von n Perioden ist:

des internen ZinsfuBes die Auszahlung C(1+ R‘®)+C+1. Die beiden Zahlungen
stimmen nur dann iiberein, wenn E,R!) = R°® .

170+

7 Vgl. Shiller/Campbell/Schoenholtz (1983), S. 177 und 181.
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1 C ) C 1+C
’ 1 Rc(n) to 1 Rc(n) 2 teetne 1 Rc(n) n
(2 9) Dc(n) — ( + 1 ) ( + 1 ) ( + 1 ) 8
° ! RC(”) :

Fiir den Fall, dal C =0 ist, entspricht die Kupon-Anleihe einer Null-
Kupon-Anleihe und die Duration der Laufzeit dieser Null-Kupon-Anleihe.
Falls C > 0 ist die Duration kleiner als die Restlaufzeit der Anleihe.

Die Duration steht in einem engen Zusammenhang zu dem Preisénderungs-
risiko von Anleihen. Ableiten von (2.8) nach (1+R°™) und Erweitern mit
(1+ RE)/ PE™ ergibt:

~ dP’c(n) (1+ R’c(n))
d(1+ R’c(n)) P’c(n)

(2.10) D™ =

Durch Umformung nach der relativen Preisanderung erhélt man:

dre” e dA+ R
})’c(n) 1 (1+R1c(n)) -

(2.11) -D{" AR

Gleichung (2.11) zeigt, da8 die Duration ein Maf} fiir die Sensitivitit des
Anleihenpreises auf marginale Zinsanderungen darstellt (Elton/Gruber (1991,
S. 544)). Wenn beispielsweise D/ 10 betragt, fiihrt eine Zinsanstieg um
einen Basispunkt zu einem Riickgang des Anleihenpreises um 10 Basispunkte
(-0,1%). Gleichung (2.10) und (2.11) gelten allerdings nur im Fall infinitesi-
maler Renditednderungen. Fiir eine genauere Abschitzung der Sensitivitdt des
Anleihenpreises auf Zinsdnderungen wird die Konvexitdt der Anleihe bendtigt.
Die Konvexitit ist die zweite Ableitung des Preises nach der Rendite dividiert
durch den Preis. Die Taylor-Approximation zweiter Ordnung fiir die ange-
sprochene Sensitivitit lautet:’
dPee”

2

=-D".A R,”(") + —;— Konvexitdt-(A Rf("))

Das Konzept der Duration spielt eine entscheidende Rolle, wenn es darum
geht, Portfolio- oder Bilanzrisiken, die mit Zinsdnderungen verbunden sind,
abzusichern. Die optimale Hedging- oder Immunisierungs-Strategie besteht

¥ Die Methode von Shiller/Campbell/Schoenholtz (1983, S. 178ff) besteht darin, alle
Zinssitze und die Kuponzahlungen in (2.9) gleich einem einheitlichen Zinssatz R zu
setzen. Die Duration ergibt sich dann als Funktion dieses Zinssatzes und der Laufzeit
der Anleihe.

® Vgl. Campbell/Lo/MacKinlay (1997), S. 405ff.
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darin, den zinsabhédngigen Verbindlichkeiten entsprechende Forderungen ge-
geniiberzustellen. Dies ist erreicht, wenn Forderungen und Verbindlichkeiten
die gleiche Duration besitzen. Beispielsweise kann eine Verbindlichkeit, die in
5 Jahren fillig wird (Duration=>5 Jahre), durch Kauf von Kupon-Anleihen, die
ebenfalls eine Duration von 5 Jahren besitzen, immunisiert werden. Ein Zins-
anstieg fihrt in diesem Fall zu einer gleich hohen Senkung des Gegenwarts-
werts von Forderungen und Verbindlichkeiten. 10

Zins- und Renditenstruktur

Es wurde bereits darauf hingewiesen, daB in der Bundesrepublik Deutsch-
land vorwiegend Kupon-Anleihen gehandelt werden. Aufgrund der bei der
Berechnung der Umlaufsrenditen zugrunde gelegten Durchschnittsbildung sind
Umlaufsrenditen nicht geeignet, um Zahlungen, die zu einem bestimmten Zeit-
punkt erfolgen, prazise bewerten zu konnen. In der Praxis wird daher versucht,
anhand der beobachteten Umlaufsrenditen kontinuierliche Zinsstrukturkurven
und damit addquate Diskontierungssitze zu ermitteln (vgl. Deutsche Bundes-
bank (1997b)).

Zwischen Zins- und Renditenstruktur bestehen eindeutig definierte Bezie-
hungen. Wihrend bei einer steigenden Zinsstrukturkurve die Zinsstruktur ober-
halb der Renditenstruktur verlduft, liegt bei einer negativen Zinsstrukturkurve
die Zinsstruktur unterhalb der Renditenstruktur. Die Unterschiede wachsen mit
der Hohe der Kuponzahlung.'' Zinsstruktur- und Renditenstruktur sind iden-
tisch, wenn fiir simtliche Laufzeiten der gleiche Diskontierungsfaktor vorliegt.

Dieses Verhalten ergibt sich - beispielsweise bei einer steigenden Zinsstruk-
tur - daraus, daf3 die Kupon-Zahlungen zu einem hoheren als dem derzeitigen
Zins fur n-periodige Null-Kupon-Anleihen wieder angelegt werden konnen. Im
Marktgleichgewicht muf3 daher fir eine n-periodige Kupon-Anleihe ein
hoherer Preis (eine niedrigere Rendite) gezahlt werden als fiir eine Null-
Kupon-Anleihe mit gleicher Laufzeit; Konsequenz: die Renditenstruktur liegt
unterhalb der Zinsstruktur.

' Dies ist streng genommen nur giiltig bei parallelen Verschiebungen der
Zinsstrukturkurve. Vgl. zu diesem Abschnitt insbesondere Campbell/Lo/MacKinlay
(1997), Kapitel 10. Zur Herleitung von Forwardraten und Holding-Yields fiir Kupon-
Anleihen vgl. Anker (1993).

"' Vel. Elton/Gruber (1991), S. 522f.
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2.2. Theorien der Zinsstruktur

In der Literatur lassen sich im wesentlichen drei Ansitze unterscheiden, die
die Beziehung zwischen kurz- und langfristigen Zinssétzen erklaren:

1. die Erwartungstheorie der Zinsstruktur,
2. die Liquiditétspréferenztheorie,
3. die Theorie segmentierter Markte.

Bevor die Unterschiede zwischen den Theorien erldutert werden, ist festzu-
halten, daB alle Theorien Aussagen treffen, ohne dabei die Bestimmungsgriinde
kurzfristiger Zinsen durch ein explizites Gleichgewichtsmodell zu spezifizie-

12
ren.

2.2.1. Die Erwartungstheorie der Zinsstruktur

Die auf Irving Fisher (1896) zuriickgehende Erwartungstheorie der Zins-
struktur besagt, daB der langfristige Zins ein geometrischer Durchschnitt aus
heutigem und fiir die Zukunft erwarteten kurzfristigen Zinsen ist. Es wird von
Risikoneutralitdt der Marktteilnehmer ausgegangen. Nach dieser "reinen"” Form
der Erwartungstheorie deutet eine positive Steigung der Zinskurve auf einen
erwarteten Anstieg kurzfristiger Zinsen hin, wihrend eine negative Steigung
auf einen Riickgang kurzfristiger Zinsen schlieen l4Bt. Eine flache Zinskurve
ist ein Indikator dafiir, daB mit nahezu unverdnderten kurzfristigen Zinsen
gerechnet wird.

Grundlage fiir diese Uberlegungen ist eine Art ArbitrageprozeB, nach dem
im Gleichgewicht der Ertrag einer langfristigen Anleihe mit dem erwarteten
Ertrag einer revolvierenden Anlage in einperiodige Papiere iibereinstimmen
mufl. Zur Erlduterung des Arbitrageprozesses sei ein Anleger betrachtet, der
vor der Wahl steht, in eine Anleihe mit einer Restlaufzeit von zwei Perioden zu
investieren oder sich fiir eine zweimalige Anlage in einperiodige Papiere zu
entscheiden."

" Ein Gleichgewichtsmodell fiir Kapitalmarktzinssatze ist beispielsweise der
Loanable-Funds-Ansatz (vgl. Mishkin (1995, Kapitel 6)). Er gehort zu der weitver-
zweigten Gruppe bestandstheoretischer Finanzmarktansitze ("asset market approach").
Die im Rahmen dieser Modelle als fundamental erachteten EinfluBfaktoren von Zins-
sitzen sind Auslandszinsen, Inflationserwartungen, Wechselkurse, kurzfristige Zins-
sdtze, Geldmengen, Staatsdefizite und die Konjunkturentwicklung.

" Die folgenden Ausfithrungen beziehen sich, wenn nicht anders angegeben, auf
Null-Kupon-Anleihen.
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In diesem Szenario wird der Investor das zweiperiodige Papier vorziehen,
wenn dessen Rendite grofer ist als die erwartete Rendite der alternativen
Anlage in einperiodige Papiere, d. h. wenn die Bedingung

(2.12) 1+ Ry > 1+ RV)Y1+ERY)

erfullt ist. Dabei kennzeichnet E, R) = E(R)|Q,) den auf Basis der Infor-
mationsmenge €, in Periode t gebildeten Erwartungswert iiber den einperiodi-
gen Zins in Periode t+1. Allerdings ist der in (2.12) beschriebene Zustand in-
stabil, da sich durch Kauf der zweiperiodigen Anlage Arbitragegewinne
realisieren lassen. Die hieraus resultierende UberschuBnachfrage nach dem
zweiperiodigen Papier fihrt zu steigenden Preisen und damit zu sinkenden
Zinsen dieser Anleihe. Ein Gleichgewicht ist erreicht, wenn alle Transakteure
zwischen der revolvierenden Anlage in einperiodige Papiere und dem Erwerb

des zweiperiodigen Papiers indifferent sind. In diesem Fall gilt:

2.13)  (1+RP) =1+ RO)1+ ERLY).

Einschrankend ist darauf hinzuweisen, daB dieser Uberlegung keine "echte"
Arbitragebeziehung zugrunde liegt, da es sich bei dem erwarteten kurzfristigen
Zins um eine stochastische Grofle handelt, die mit Risiko behaftet ist.

Das durch Gleichung (2.13) beschriebene Gleichgewicht ist Grundlage der
reinen Erwartungshypothese. Alternativ fordert sie, da8 die erwartete Uber-
schufirendite der langfristigen Anleihe im Vergleich zu einer revolvierenden
Anlage in kurzfristige Anleihen Null betrigt. Bei diesen Uberlegungen wird
davon ausgegangen, daB3 die Erwartungen der Marktteilnehmer iiber zukiinftige
einperiodige Zinsen unverzerrt sind, Anleihen mit unterschiedlichen Rest-
laufzeiten perfekte Substitute darstellen und steuerliche Gesichtspunkte und
Transaktionskosten keine Rolle spielen.

Durch lineare Approximation von Gleichung (2.13) erhilt man:

1
(2.13a) R® = E(R,(” +ERY).
Analog zum Fall der zweiperiodigen Anleihe gilt fiir n-periodige Null-
Kupon Anleihen:

(2.14) R" = l(R,‘” +E,R) + E,R")
n

t+] 142 +.. '+El RI(BI—I )

Gleichung (2.14) verdeutlicht, da} sich der langfristige (n-periodige) Zins
nach der Erwartungstheorie als ungewogenes arithmetisches Mittel aus heuti-
gem und fiir die ndchsten (n-1) Perioden erwarteten einperiodigen Zinsen
darstellen 14Bt. Anderungen langfristiger Zinsen sind nach Gleichung (2.14) auf

3 Wasmund
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aktuelle Anderungen des kurzfristigen Zinses oder gednderte Erwartungen iiber
zukiinftige Kurzfristzinsen zuriickzufiihren.

Eine zweite Form der Erwartungstheorie postuliert, daB die aus der Zins-
struktur extrahierten Forwardraten den korrespondierenden erwarteten zukiinf-
tigen Zinsen entsprechen. Im Fall des einperiodigen Zinses soll gelten:

(2.15) F'""=ER".

Nach Gleichung (2.15) muB die aus der Zinsstruktur extrahierte einperiodige
Forwardrate in t+1 gleich der erwarteten einperiodigen Rendite in einer Periode
sein. Allgemein wird gefordert, daf:"*

(2.16) FUV=ER?, mit0<i,0<

gilt. Gleichung (2.15) bzw. (2.16) impliziert, daB3 die sich aus der Zinsstruktur
zum Zeitpunkt t ergebenden Forwardraten optimale Prognosen zukiinftiger
Spotraten darstellen. Darunter sind Prognosen zu verstehen, bei der alle rele-
vanten und am Markt verfiigbaren Informationen bei der Erwartungsbildung
beriicksichtigt werden.

Die dritte Formulierung der Erwartungstheorie stellt auf die erwarteten
Holding Yields langfristiger Anleihen ab. Danach muf8 im Gleichgewicht die
erwartete Rendite bei Haltung einer langfristigen (i-periodigen) Anleihe iiber
die néchsten j Perioden der Verzinsung einer j-periodigen Anleihe entsprechen:

(2.17) EH") =R, 0<j<i.

Speziell ergibt sich fur j=1:

(2.18) EH!"=R"M: Vi>0.

Nach Gleichung (2.18) miissen im Marktgleichgewicht die erwarteten ein-
periodigen Renditen unterschiedlicher Investitionsmoglichkeiten gleich sein. Ist
diese Bedingung nicht erfullt, finden solange Preis- und Zinsanpassungen statt,
bis ein Investor mit einem Anlagehorizont von einer Periode zwischen den
unterschiedlichen Alternativanlagen indifferent ist.

Um diesen Zusammenhang zu veranschaulichen, sei eine Situation betrach-
tet, in der ein Investor mit einem Anlagehorizont von einer Periode die Wahl
hat zwischen dem Erwerb einer einperiodigen Anleihe oder dem Kauf einer
zweiperiodigen Anleihe und deren Wiederverkauf in einer Periode. Der Zins
der einperiodigen Anleihe betrage 6%, wéhrend die zweiperiodige Anleihe eine
Rendite von 7% aufweisen soll. Der vom Investor erwartete einperiodige Zins

* Vgl Shiller/Campbell/Schoenholtz (1983, S. 181).
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in t+1 sei 7%. Da zu Beginn der nichsten Periode die zweiperiodige Anleihe
ebenfalls eine Restlaufzeit von einer Periode besitzt, muf} sie zu diesem Zeit-
punkt die gleiche Rendite aufweisen, wie das neu emittierte einperiodige
Papier, d.h. ebenfalls 7%. Im Rahmen dieser Annahmen ist die erwartete ein-
periodige Holding-Yield der zweiperiodigen Anleihe nach (2.7a):

H*Y =2.7%-(2-1)-7%=1%

und damit um einen Prozentpunkt hoher als der Zins der einperiodigen An-
leihe. In dieser Situation kommt es zu einer UberschuBnachfrage nach zwei-
periodigen Anleihen und damit zu steigenden Preisen bzw. sinkenden Renditen
dieser Papiere. Der ProzeB dauert solange an, bis Gleichung (2.18) erfiillt ist."®
Dies ist der Fall, wenn die Rendite der zweiperiodigen Anleihe 6,5% betrigt.

Eine Implikation der Erwartungshypothese ist, da} im Marktgleichgewicht
sowohl die erwartete Anderung des langfristigen Zinses in der nichsten Periode
E,RV ~ R™ (hier 0,5%) als auch die Halfte der erwarteten Anderung des

einperiodigen Zinses E, R'!) - R'® (1%) durch die Spanne zwischen lang- und

141

kurzfristigem Zinssatz S'*" (0,5%) prognostiziert werden kann.

2.2.2. Die Liquidititspriiferenztheorie und der Preferred-Habitat-Ansatz

Eine zentrale Annahme der reinen Erwartungstheorie ist die vollkommene
Substituierbarkeit zwischen kurz- und langfristigen Anleihen. Von unter-
schiedlichen Priferenzen oder Risiken wird abstrahiert. Die Bedingung ist
jedoch nur dann erfiillt, wenn Marktteilnehmer risikoneutral sind oder voll-
kommene Voraussicht besitzen. Im Liquiditdtspriferenz- und Preferred-
Habitat-Ansatz wird die Annahme der Risikoneutralitét aufgegeben. Kurz- und
langfristige Anleihen stellen hier lediglich beschrénkte Substitute dar.

Nach der Liquiditatspriferenztheorie (Hicks (1946)) ziehen Kapitalgeber
Anleihen mit kurzer Laufzeit vor, da diese einen hoheren Liquiditatsgrad besit-
zen und weniger riskant sind. Im Gegensatz zu einer kurzfristigen Anleihe stellt
eine Investition in ein langfristiges Papier fir einen Anleger mit einem Pla-
nungshorizont von einem Jahr ein Risiko dar, da unerwartete Zinsdnderungen
zu unerwarteten Kursverlusten (bzw. entsprechenden Kursgewinnen) fiihren
kénnen. Bei gegebener Zinsdnderung sind die Kursénderungen um so héher, je
groBer die Restlaufzeit oder Duration der Anleihe ist (vgl. Gleichung (2.11)).

"* Die beschriebene Situation stellt auch eine Verletzung von Bedingung (2.15a)
dar. Hier ist die implizite Forward-Rate nach (2.4a) mit 8% zunichst hoher als der vom
Investor erwartete einperiodige Zins in t+1, bis die Preisanpassungen zu einem Aus-
gleich gefiihrt haben.

3*
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Zusitzlich wird davon ausgegangen, dafl Kapitalnehmer die Ausgabe lang-
fristiger Anleihen priferieren, da sie dadurch ihre Planungsunsicherheit redu-
zieren konnen. Um Anleger zu veranlassen, trotz des hoheren Risikos langfri-
stige Anleihen nachzufragen, mufl ihnen im Marktgleichgewicht eine positive
Primie gezahlt werden. Aufgrund der positiven Korrelation von Risiko und
Duration nimmt die Liquiditits- oder Risikoprdmie mit der Restlaufzeit der
Anleihen zu. Kapitalgeber, die iiber einen ldngerfristigen Planungshorizont
verfligen, erhalten auf diese Art eine zusitzliche Pramie, ohne dafiir ein zusitz-
liches Risiko tragen zu miissen.

Eine Erweiterung der Liquiditdtspraferenztheorie ist der auf Modiglia-
ni/Sutch (1966) zuriickgehende "Preferred-habitat" Ansatz. Er basiert auf der
Annahme, dal Anleger unterschiedliche Priferenzen fiir einzelne Laufzeit-
segmente besitzen. Dies ist darauf zuriickzufiihren, daB Transakteure ihr Risiko
minimieren, wenn ihre in unterschiedlichen Perioden anfallenden Verbindlich-
keiten durch korrespondierende Forderungen gedeckt werden. Beispielsweise
zieht ein Anleger, der kurzfristig liquide sein muf3, kurzfristige Anleihen vor,
wihrend ein Anleger, der viele langfristige Verbindlichkeiten besitzt, langer-
fristige Papiere priferiert. Fiir diesen Typ Anleger ist der Ertrag einer revol-
vierenden Anlage in kurzfristige Papiere unsicher, da er mit den zukiinftigen
kurzfristigen Zinsen variiert, so daB er fiir den Erwerb kurzfristiger Papiere
eine Risikoprdmie verlangt.

Nach der "Preferred-habitat" Theorie miissen fiir diejenigen Laufzeiten
Risikopramien gezahlt werden, fiir die sich insgesamt eine unzureichende
Nachfrage ergibt. Dominieren kurzfristig orientierte Anleger auf Finanz-
mirkten, werden langfristige Papiere nur in ausreichendem Maf} nachgefragt,
wenn hierfiir eine positive Pramie gezahlt wird. Uberwiegen hingegen lang-
fristig orientierte Anleger, kann die Risikoprdmie fiir langfristige Papiere, im
Unterschied zu den Pramien im Rahmen der Liquiditdtspraferenztheorie, auch
negativ sein.

Aufgrund der Substitutionsmoglichkeiten zwischen kurz- und langfristigen
Anleihen bleiben die zentralen Aussagen der reinen Erwartungstheorie im
Liquiditétspraferenz- und "Preferred-habitat" Ansatz erhalten. Der Unterschied
besteht darin, da8 zusitzlich eine erwartete Risikoprimie ®{"™ beriicksichtigt
werden muf3, wobei n und m jeweils die Restlaufzeiten der Anleihen sind,
zwischen denen Substitutionsbeziehungen bestehen. Fiir m=1 folgt:

Hn l
(2.18) R™ = ;(R,‘” +ERY +ER"+. . +ER"

1+] 1+n~-

)+,

Fir beliebige m und n mit ganzzahligem Quotienten £ =n/m gilt allge-
mein:
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k-1
(2.19) R™ = %(Z E, R};",j,ij +0", nzm>0
i=0
Auch die tibrigen Formulierungen der Erwartungstheorie der Zinsstruktur
lassen sich durch Einfithrung von Risikoprimien modifizieren. Im Fall der er-
warteten einperiodigen UberschuBrenditen (Holding-Yields) gilt:

(220) EH® = RV + 0, i>1

Gleichung (2.20) fordert, daB die erwartete Rendite bei Haltung eines i-
periodigen Papiers iiber eine Periode der Rendite eines einperiodigen Papiers
und einer erwarteten Risikopramie entspricht. Im Unterschied zu den "rolling-
risk" Pramien ®"™ werden die erwarteten ®!” als "holding-risk" Pramien
bezeichnet (vgl. Campbell/Shiller (1984))."

Die Forwardraten ergeben sich unter Beriicksichtigung von Risikoprimien,
als Summe aus korrespondierendem erwarteten Zinssatz und erwarteter
"forward-risk"-Pramie ¥\ ;"

(2.21) F;(i..i) — E, R,(l), + \{/’(.i."); ij> 0.

Zwischen den Risikopramien in (2.19), (2.20) und (2.21) existieren be-
stimmte definitorische Zusammenhinge, so da3 - etwa im Fall von Zinssdtzen
mit Laufzeiten n und m, fiir die n=2m ist - die Modellierung einer dieser Pra-
mien ausreicht, um auf die anderen Pramien schlieBen zu konnen.'® Fiir allge-
meine Laufzeiten i und j ist:"

i

s / . P
(222) @ =%- YiE(@i) izj>0
k=0

' Nach der Liquiditatspraferenztheorie gilt: 0< ®®" < @™ <UD <

' Die auf den ersten Blick sonderbar erscheinende Notation der forward-risk Pramie
ist erforderlich, um die Beziehungen zwischen alternativen Risikoprdmien allgemein-
giiltig formulieren zu kénnen.

' vgl. Shiller (1979), S. 1197 und Campbell/Shiller (1984).
' Fiir den Fall (i,j) = (2,1) ergeben sich folgende Beziehungen:

(2.22a) ©* =1.02"
(2.23a) ©*" = L. yb
(2.24a) CDEZ‘” - Lpl(l.l) .
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%—I
223 o’ =l [ij,“”-”]; i2j>0

I\ k=0

@24y @i =YD gurn s s,
J

2.2.3. Die Theorie segmentierter Miirkte

Die Marktsegmentationstheorie (Culbertson (1957)) unterstellt, daB Anlei-
hen mit unterschiedlicher Laufzeit nicht substituierbar sind. Die Zinssitze fiir
die einzelnen Laufzeiten ergeben sich nach dieser Theorie durch Angebot und
Nachfrage auf den einzelnen Teilméarkten. Die Segmentierung von Teilmarkten
ist darauf zuriickzufiihren, dal Anbieter und Nachfrager auf Kapitalméarkten
unter keinen Umstidnden bereit sind, von ihrem préferierten Laufzeitsegment
abzuweichen.

Das Beharren auf bestimmte Fristigkeiten wird damit begriindet, da3 bei-
spielsweise fiir Lebensversicherungs-Gesellschaften Auszahlungen zu konkret
festgelegten Zeitpunkten fillig werden. Durch Erwerb von Anleihen, die zu
diesen Zeitpunkten fdllig werden, sind diese Gesellschaften in der Lage, sich
gegeniiber den anfallenden Verbindlichkeiten vollstindig abzusichern. Die
Uberlegungen gelten in umgekehrter Form fiir Kreditnehmer, die ein bestimm-
tes Investitionsprojekt verwirklichen wollen.

Der Theorie segmentierter Méarkte kommt heute lediglich noch eine unter-
geordnete Bedeutung zu, da sie verschiedene in der Realitdt beobachtbare Zu-
sammenhinge nicht erkldren kann. Insbesondere bleibt ungeklart, aus welchen
Griinden Zinssitze mit unterschiedlichen Laufzeiten einen langfristigen Zusam-
menhang aufweisen und warum sich die gesamte Zinsstruktur nach einem
Anstieg kurzfristiger Zinsen nach oben verschiebt (Cook/Hahn (1988, 1989)).

Die Erwartungstheorie und die darauf aufbauende Liquiditdtspraferenz- und
Preferred-Habitat-Theorie sind heute die populdrsten Modelle zur Erklarung
der Zinsstruktur (Campbell/Lo/MacKinlay (1997, S. 413), Mishkin (1995,
S. 167)). Mit Hilfe dieser Ansitze lassen sich die real beobachteten Zinsstruk-
turverldufe in plausibler Weise erkldren. Beispielsweise verdeutlichen sie, aus
welchem Grund sich Zinssdtze mit unterschiedlicher Fristigkeit haufig in die
gleiche Richtung bewegen. Empirisch sind die angesprochenen Theorien nur
durch die Analyse der Risikopramien zu unterscheiden.

Um Aufschlufl tiber die durchschnittliche Hohe von Risikopramien fiir
unterschiedliche Laufzeiten zu erhalten, haben Cook/Hahn (1990) die durch-
schnittlich realisierten einperiodigen UberschuBrenditen fiir Treasury-Bills von
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zwei bis zwolf Monaten berechnet. Cook/Hahn (1990) finden eine im Durch-
schnitt positive Risikoprdmie fiir alle Laufzeiten. Die durchschnittliche
Risikoprdmie steigt mit der Restlaufzeit der Anleihen, allerdings mit einer ab-
nehmenden Rate. Dieses Verhalten entspricht exakt den Aussagen der Liquidi-
tatspraferenztheorie, ist aber auch mit dem Preferred-Habitat-Ansatz vereinbar.

Im folgenden wird auf eine explizite Unterscheidung von Liquiditats-,
Preferred-Habitat- und reiner Erwartungstheorie verzichtet und die Theorien als
Spezialfille der Erwartungstheorie mit im Zeitablauf konstanten Risikopramien
betrachtet.

2.2.4. Interpretation von Zinsstrukturverlidufen

Der Verlauf der Zinsstrukturkurve wird hiufig herangezogen, um tiber er-
wartete zukiinftige Zinssitze oder erwartete Inflationsraten Aussagen treffen zu
konnen. Beispielsweise fithrt die Deutsche Bundesbank (1996b, S. 28) den
starken Anstieg der deutschen Renditenstruktur im Oktober 1996 darauf zu-
riick, daB mit hoheren Zinsen und Inflationsraten in einer Europdischen Wah-
rungsunion gerechnet wird. Im folgenden soll kurz analysiert werden, wie sich
derartige SchluBfolgerungen bei Giiltigkeit der Erwartungstheorie aus dem
Verlauf der Zinsstruktur ableiten lassen.

Gleichung (2.14) zeigt, daB bei einem erwarteten Anstieg kurzfristiger
Zinsen, der n-periodige Zins oberhalb des einperiodigen Zinses liegt. Die Stei-
gung der Zinskurve ist positiv. Zu untersuchen ist, ob man umgekehrt aus der
Steigung der Zinskurve auf die erwarteten einperiodigen Zinsen der nichsten
Perioden schlieflen kann.

Ein solcher SchiuB ist nur dann eindeutig, wenn die Laufzeit des n-periodi-
gen Zinses der zweifachen Laufzeit des m-periodigen Zinses entspricht
(n=2m). Beispielsweise kann aus einem positiven Spread zwischen zwei- und
einperiodigem Zins eindeutig auf einen erwarteten Anstieg des einperiodigen
Zinses geschlossen werden. Der fiir t+1 erwartete Zins eines Papier mit einer
Restlaufzeit von einer Periode liegt in diesem Fall oberhalb der heutigen ein-
und zweiperiodigen Zinssétze.

% Nach der Fisherschen Zinsgleichung ergibt sich der in der Zinsstruktur erfafite
Nominalzins fiir eine bestimmte Laufzeit k aus erwartetem Realzins und der erwarteten
Inflationsrate zwischen t und t+k: i = Er* + Ez* . Unter der Annahme, daB Zinsin-
derungen in erster Linie auf gednderte Inflationserwartungen zuriickzufiihren sind, und
die Erwartungstheorie gilt, 148t sich aus dem Verlauf der Zinsstruktur auf die erwartete
Inflationsentwicklung schlieBen. Eine steigende (inverse) Zinsstrukturkurve ist in
diesem Fall ein Indikator fiir einen erwarteten Anstieg (Riickgang) der Inflationsrate.
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Abbildung 2.2: Alternative Verldaufe erwarteter Einperiodenrenditen

Dagegen ist ein positiver Spread zwischen Zehn- und Einjahreszins mit
unterschiedlichen Verldufen von Einjahreszinsen in den néchsten zehn Jahren
kompatibel. Der Spread zeigt hier lediglich an, daB erwartet wird, da3 der
Einjahreszins im Durchschnitt der néchsten zehn Jahre oberhalb des heutigen
Einjahreszinses liegt. Dieser Zusammenhang gilt analog fiir die Renditen von
Kupon-Anleihen. Alternative Verldufe der erwarteten Einjahresrenditen der
néchsten zehn Jahre bei dem im Oktober 1996 beobachteten Spread zwischen
Zehn- und Einjahresrendite von 3,13% sind in Abbildung 2.2 dargestellt.

Um herauszufinden, welcher Verlauf tatsdchlich von Marktteilnehmern
erwartet wird, miissen die einperiodigen Forwardraten F"" fiir alle n=1...9
ermittelt werden. Dazu ist die Kenntnis der gesamten Renditenstruktur erfor-
derlich. Abbildung 2.3 zeigt die Renditenstruktur im Oktober 1996 und die sich
daraus ergebenden einperiodigen Terminrenditen. Man erkennt, daB die
Terminrenditenstruktur (als Grenzgréf3e) bei steigender Renditenstruktur ober-
halb der Renditenstruktur (als DurchschnittsgréBe) verlduft. Umgekehrt liegen
die einperiodigen Terminrenditen bei negativer Renditenstrukturkurve unter-
halb der Renditenstruktur.
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Deutsche Bundesbank, eigene Berechnungen. Die Forwardraten (FR(1:t+n)) wurden nach
Gleichung (2.4b) aus den in t vorliegenden Renditen (R(n:t)) berechnet. Bei der Kalkulation
wurde ein Linearisierungszins von 6,75 % zugrunde gelegt. Dies entspricht der Durch-
schnittsrendite der letzten 10 Jahre.,

Abbildung 2.3: Renditenstruktur und einperiodige Terminrenditen

2.3. Empirische Testansitze der Erwartungstheorie

Im folgenden Abschnitt werden die adédquaten Testansdtze der Erwartungs-
theorie mit im Zeitablauf konstanten Risikoprdmien aus den Integrations- und
Kointegrationseigenschaften von Zinsen und Forwardraten abgeleitet. Im ersten
Schritt wird das Kointegrationskonzept vorgestellt. Im Anschlufl wird gezeigt,
wie sich aus diesem Konzept der Testansatz der Erwartungshypothese fiir
Anderungen kurzfristiger Zinsen herleiten 148t. Dabei wird zunzchst auf den
Informationsgehalt des Spread zwischen zwei- und einperiodigen Zinssitzen
fur Anderungen des einperiodigen Zinses in der nichsten Periode eingegangen.
Im Mittelpunkt des nédchsten Kapitels steht der Informationsgehalt von Spreads
zwischen Monats- und Tagesgeldzins fiir durchschnittliche Anderungen des
Tagesgeldzinses im folgenden Monat. Diese Abfolge wurde gewdhlt, da auch
hier die entsprechende Implikation der Erwartungshypothese fiir Anderungen
kurzfristiger Zinssdtze in der langen Frist getestet wird. Im folgenden Kapitel
wird der relevante Testansatz fiir Anderungen langfristiger Zinssitze in der
kurzen Frist hergeleitet. Diese Einteilung wird im Rahmen der Untersuchungen
zur deutschen Zinsstruktur beibehalten.
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Zusammen mit den jeweiligen Testansdtzen werden die empirischen Ergeb-
nisse fir die amerikanische Zinsstruktur dargestellt und die sich daraus er-
gebenden "Puzzle", die fiir die Erwartungstheorie der Zinsstruktur bestehen,
aufgezeigt.

2.3.1. Kointegration als notwendige Bedingung
der Erwartungshypothese

Angesichts der in zahlreichen empirischen Untersuchungen dokumentierten
stochastischen Instationaritdt von Nominalzinsen und Forwardraten (Deaves
(1996), Anker (1993), Kirchgissner/Wolters (1990)) sind Tests der Erwar-
tungstheorie, die auf den Gleichungen (2.20) oder (2.21) basieren, inadﬁquat.Z'
Granger/Newbold (1974) zeigen, dal in OLS-Regressionen, in denen Regres-
sor und Regressand instationdr sind, zu héufig eine signifikante Beziehung
nachgewiesen wird. In der Literatur werden diese Korrelationen als Nonsens-
oder Scheinkorrelationen bezeichnet.

Eine Moglichkeit, solche Scheinkorrelationen zu vermeiden, besteht darin,
die instationdren Zeitreihen durch d-maliges Differenzieren in stationdre Zeit-
reihen zu verwandeln und Regressionen mit den transformierten Variablen
durchzufithren. Der Parameter d wird als Integrationsgrad der Zeitreihe be-
zeichnet. Allerdings gehen durch die Differenzenbildung Informationen iiber
mogliche langfristige Beziehung zwischen den Zeitreihen verloren. Um diese
Informationen in die Schitzung einzubeziehen, ist auf das von Granger (1981)
entwickelte Kointegrationskonzept zuriickzugreifen.

Darstellung des Kointegrationskonzepts

Im folgenden sei das Schétzproblem

225) y =a+b-x,+uy,

betrachtet, das sich ergibt, wenn x, und y, zwei Prozesse mit einem Integra-
tionsgrad von Eins (I(1)) sind. Da sich die Niveaus der beiden Zeitreihen im
Normalfall beliebig voneinander entfernen, ist der Storterm als Linearkombi-
nation der beiden Variablen im Normalfall ebenfalls I(1). Diese Instationaritét
der Variablen in Gleichung (2.25) stellt eine Verletzung der Annahmen des
Klassischen Linearen Regressionsmodells dar, so dal eine OLS-Schitzung zu
verzerrten Schitzern der Koeffizienten a und b fiihrt.

21 7u einer theoretischen Begriindung fiir das Random-Walk Verhalten langfristiger
Zinssitze vgl. Pesando (1979).
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Eine Ausnahme ergibt sich, wenn zwischen x, und y, ein langfristig stabi-
ler Zusammenhang besteht. In diesem Fall existiert eine Linearkombination
y,—a-b-x,, beider u, stationdr ist; x, und y, heiBen kointegriert, mit dem
Kointegrationsvektor (1,-b).”” Der durch y, = a+ b-x, beschriebene langfrist-
ige Zusammenhang wird auch als Gleichgewichtsbeziehung und #, als Gleich-
gewichtsabweichung interpretiert.

Wenn x, und y, kointegriert sind, liefert eine OLS-Schétzung der Regres-
sion (2.25) super-konsistente Schitzer der Parameter a und b. Dies bedeutet,
daB} die Varianz des Parameterschétzers mit wachsendem Stichprobenumfang
schneller sinkt, als dies in einer Regression mit ausschlieBlich stationiren
Variablen der Fall ist (Stock (1987)). Allerdings sind in endlichen Stichproben
die OLS-Schitzer verzerrt und somit Hypothesentests tiber den Kointegrations-
parameter nicht moglich (Davidson/MacKinnon (1993, S. 719)).

Das Kointegrationskonzept kann verwendet werden, um zu testen, ob zwi-
schen zwei I(1)-Variablen ein langfristiger Zusammenhang besteht. Um
dariiber hinaus die kurzfristige Dynamik zwischen den I(1) Variablen zu analy-
sieren, ist an der Fehlerkorrekturdarstellung anzusetzen. Nach dem Granger-
Repréisentationstheorem23 besitzen zwei kointegrierte I(1)-Prozesse x, und y,
die Fehlerkorrekturdarstellung:

(2.26) Ax, ==y, u_ + verzégerte(A x,,Ay,) +d(L)g,
‘ Ay, ==y, u_ + verzdgerte(A x,,A y,) +d(L)e,, ’

mitu, =y -a-b-x,.

Dabei bezeichnet A den Differenzenoperator, d(L) ein Lag-Polynom end-
licher Ordnung und ¢, &, zwei white-noise Prozesse, die untereinander
korreliert sein diirfen. Es gilt: |71' + |y2| #0.

Das Granger-Représentationstheorem besagt, dal im Kointegrationsfall
Anderungen einer GroBe von verzogerten Anderungen der gleichen GroBe,
verzogerten Anderungen einer anderen GroBe und der um einer Periode ver-
zogerten Gleichgewichtsabweichung u,_, abhingen. Umgekehrt miissen zwei
Zeitreihen, die sich durch ein Fehlerkorrekturmodell darstellen lassen, kointe-
griert sein. Falls keine langfristige Gleichgewichtsbeziehung existiert (x, und
y, sind nicht kointegriert), besitzt das Fehlerkorrekturmodell keine Relevanz.

Beziiglich der Erwartungstheorie 148t sich zeigen, dafl die in der Literatur
verwendeten Standardtests der Erwartungshypothese mit konstanten Risiko-
prdmien restringierte Fehlerkorrekturmodelle fiir Spot- und Forwardraten dar-

2 Vgl. Granger (1981) und Engle/Granger (1987).
» Vgl. Granger (1986), S. 69.
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stellen. Der Nachweis einer Kointegrationsbeziehung zwischen Spot- und For-
wardraten ist somit eine notwendige, wenn auch nicht hinreichende Bedingung
fir die Giiltigkeit der Erwartungstheorie (Wolters (1995, S. 195)). Umgekehrt
deutet jedoch die Ablehnung einer Kointegrationsbeziehung darauf hin, daB die
Erwartungstheorie keine addquate Erklarung der Zinsstruktur darstellt oder daB3
Risikopramien instationr sind.

2.3.2. Der Informationsgehalt des Spread fiir Anderungen
kurzfristiger Zinsen

In diesem Abschnitt wird der 6konometrische Testansatz der Erwartungs-
hypothese mit Hilfe des Kointegrationskonzepts hergeleitet. Die Herleitung
stellt ab auf die Beziehung zwischen ein- und zweiperiodigen Zinssitzen. An-
kniipfungspunkt ist die von der Erwartungshypothese (vgl. Gleichung (2.21))
geforderte Ubereinstimmung der einperiodigen Terminrendite in t+1 mit dem
erwarteten einperiodigen Kassazins in t+1 und einer, als konstant unterstellten,
Risikoprdmie:

227) FE"Y =ERY +w"

141

Das Problem eines empirischen Tests von (2.27) besteht darin, dal der Wert
von E,R") nicht beobachtbar ist. Um die Erwartungstheorie zu testen, wird
daher gefordert, daB3 sich Marktteilnehmer bei der Erwartungsbildung rational
verhalten. Daraus folgt:

(228) RV =ERY +u

1+1 1+1 1+

Die Annahme rationaler Erwartungen beinhaltet, da3 Marktteilnehmer in
einem ihnen bekannten und stabilen wirtschaftlichen Umfeld keine syste-
matischen Erwartungsfehler begehen und keine in Periode t verfiigbaren Infor-
mationen unberiicksichtigt lassen, die die Giite ihrer Prognosen verbessern.
Dies bedeutet, dal der Prognosefehler u,,, einen Erwartungswert von Null
aufweist und mit keinem Element der in t verfiigbaren Informationsmenge
korreliert. In Verbindung mit der Annahme rationaler Erwartungen wird die
Erwartungstheorie auch als rationale Erwartungstheorie der Zinsstruktur be-
zeichnet. Durch Einsetzen von (2.28) in (2.27) erhilt man:

(229) RY =-¥EY 4 FOD 4y

1+

Empirische Evidenzen zur Erwartungshypothese resultieren aus Regressio-
nen mit Spot- und Forwardraten. Im Fall rationaler Erwartungen und konstanter
Risikopramien stellt
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(230) Ry =p,+ B F' +u,

eine Regressionsbeziehung dar, in der die Stérgrofe einen Erwartungswert von
Null aufweist und mit dem Regressor unkorreliert ist.>* Bei Giiltigkeit der Er-
wartungstheorie muf3 3, =1 sein.

Allerdings ist Gleichung (2.30) bei instationdren Zinssétzen nicht fiir einen
Test der Erwartungstheorie geeignet. Bei Giiltigkeit der Erwartungstheorie ist
die Forwardrate als optimale Prognose der Spotrate ebenfalls I(1) und mit der
Spotrate kointegriert.25 Da die Kointegrationsregression (2.30) nur auf den
langfristigen Zusammenhang von Forward- und Spotrate abstellt, wird unter
der Nullhypothese der Kointegrationsparameter 5, superkonsistent geschétzt,
unabhingig von der kurzfristigen Dynamik in der Beziehung zwischen Spot-
und Forwardrate. Selbst ein autokorrelierter oder mit der Forwardrate korrelier-
ter Storterm kann bei der Schitzung vernachldssigt werden. Auch eine zeit-
variable Risikopramie wirkt sich nicht auf die Schitzung aus, solange sie statio-
nér ist (Evans/Lewis (1994, S. 296)).

Um zu testen, ob die kurzfristige Dynamik der Kassakurse mit der Erwar-
tungstheorie kompatibel ist, ist an der Fehlerkorrekturdarstellung fir R
ansetzen. Diese lautet:

(231) ARD =a,-B(R"-B,-BF ) +a ARV +..4a,AR"

1+1 1-m

+b A F"D 4. +b, AFSY +O(L)u,,,
Andererseits erhdlt man durch Umformungen von (2.30) unter der Null-
hypothese:
232) ARY =—(R" -B,-F'"N+AF" +u,,.

1+1

Nach Gleichung (2.32) ergibt sich die Verdnderung der Spotrate aus der
Verdnderung der Forwardraten unter Beriicksichtigung des Fehlerkorrektur-
terms, hier des in t-1 gemachten Prognosefehlers. Zusitzliche Verzégerungen
von Spot- und Forwardraten diirfen auf effizienten Markten keinen Erklarungs-
gehalt haben und der Prognosefehler u,,, muf frei von Autokorrelation sein.

Die Giiltigkeit der Erwartungstheorie impliziert damit folgende Nullhypo-
these fiir das Fehlerkorrekturmodell (2.31):

** Im Fall der hier betrachteten Ein-Schritt-Prognose ist der Prognosefehler auch frei
von Autokorrelation.

» Gleichung (2.29) zeigt, daB bis auf eine konstante Primie die Forwardrate eine
optimale Prognose der zukiinftigen Spotrate auf Basis der Informationsmenge
darstellt, wobei Q; verzogerte Werte von R enthilt. Unter dieser Voraussetzung muf
zwischen Forward- und Spotrate eine Kointegrationsbeziehung bestehen. Vgl. Granger
(1986, (ii)).
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(233) a,=0,(B.8,.5.b) =(LBsL1),a =..=a,=0,b,=.=b,=0,
O(L)=1

Werden die Restriktionen iiber die verzogerten Forward- und Spotratenédnde-
rungen und iiber das Lag-Polynoms direkt in (2.31) implementiert, ergibt sich:

1+1

(234) ARY =ag- AR - By - BFLD)+ BAF +u,,

Beriicksichtigt man ferner die unter der Nullhypothese geltenden Restriktio-
nen B, =1 und b =1, erhdlt man den beispielsweise von Fama (1984) und
Hardouvelis (1988) verwendeten Testansatz der Erwartungstheorie:

235) ARD=a +p(F"" - RV)+u,,.

Bei Giiltigkeit der Erwartungshypothese mit konstanten Risikoprdmien muf}
B gleich Eins sein. Ein signifikant von Eins abweichender Schitzwert fiir g ist
unvereinbar mit der Erwartungstheorie der Zinsstruktur oder einer der ange-
nommenen Hypothesen.” Ein signifikant von Null verschiedener Regressions-
koeffizient fur S zeigt, dal der Spread Informationsgehalt beziiglich der zu-
kiinftigen Entwicklung des einperiodigen Zinses besitzt.

Im Fall einer zeitlich konstanten Risikopridmie ist der Test der Nullhypo-
these f=1 gleichzeitig ein Test auf Unverzerrtheit: Es wird getestet, ob die
am Markt prognostizierten Zinsdnderungen im Durchschnitt mit den realisier-
ten Zinsdnderungen iibereinstimmen. Abweichungen von Eins sind unter den
getroffenen Annahmen auf die Korrelation von Prognosen und Prognosefehler
zuriickzufiihren und konnen als Hinweis fiir die Ineffizienz von Marktprog-
nosen interpretiert werden. Berticksichtigt man die Definition der Forwardrate,
ergibt sich der alternative Testansatz:

1+1

1
236) (R -R")=a+ B(R? - R")+u,,,.

Betragt die Laufzeit des einperiodigen Zinses m Monate und ist n=2m, gilt:

(2.36a) %(R,‘j",j —R™)=a+B(R" - R™)+u,,.

% Die Tatsache, dafl die Kointegration von Spot- und Forwardrate eine notwendige
Bedingung der Erwartungstheorie darstellt, wird in Wolters (1995) und Evans/Lewis
(1994) beschrieben. Hall/Anderson/Granger (1992) testen die Erwartungstheorie in
einem Fehlerkorrekturmodell. Die Beziehung zwischen Kointegrationsgleichung und
restringiertem Fehlerkorrekturmodell werden fiir den Fall der ungedeckten Zinsparitat
von Hakkio/Rush (1989) aufgezeigt.
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Gleichung (2.36) kann mit OLS konsistent geschétzt werden. Das Problem
dieser Schétzung sind die sich iiberlappenden Prognosefehler, wenn das Daten-
erhebungsintervall nicht mit dem Prognoseintervall iibereinstimmt. Wird
beispielsweise eine Regression der Anderung des Dreimonatszinses auf den
Spread zwischen Sechs- und Dreimonatszinsen mit Monatsdaten durchgefiihrt,
weist der Storterm als rationaler Erwartungsfehler einer Drei-Schritt-Prognose
die Autokorrelationsstruktur eines MA(2)-Prozesses auf. Dies ist deswegen der
Fall, weil bei einem Prognosehorizont von drei Perioden und einem Datenerhe-
bungsintervall von einer Periode der in t+3 realisierte Prognosefehler mit den
Prognosefehlern aus t+1 und t+2 korreliert.”’ Aufgrund dieser Autokorrelati-
onsstruktur liefert OLS inkonsistente Schétzwerte der Varianz/Kovarianz-
matrix. Einen konsistenten Schitzer dieser Matrix, der Autokorrelation und
Heteroskedastizitdt der Prognosefehler beriicksichtigt, erhdlt man mit der
Methode von Hansen (1982).

Die Erwartungshypothese der Zinsstruktur ist in zahlreichen Untersuchun-
gen fiir unterschiedliche Laufzeiten von Zinssétzen getestet worden. Wéhrend
die empirischen Ergebnisse fir die USA die langfristige Giiltigkeit der
Erwartungstheorie stiitzen (Hall/Anderson/Granger (1992)), ist die Evidenz
beziiglich der kurzfristigen Dynamik uneinheitlich. Tabelle 2.1 enthilt eine
Auswahl amerikanischer Zinsstrukturergebnisse. Die Punktschédtzungen der
anhand der Gleichungen (2.35) und (2.36) geschitzten S-Koeffizienten sind
zusammen mit deren Standardabweichung und dem Bestimmtheitsmal3 der
Regression nach der Laufzeit der einperiodigen Anleihe geordnet. Beispiels-
weise stammt der geschitzte S-Wert -0.147 von Campbell/Shiller (1991) aus
einer Regression der durchschnittlichen Anderung von Dreimonatszinsen auf
den Spread zwischen Sechs- und Dreimonatszins.

Nahezu alle geschitzten Koeffizienten liegen deutlich unter dem theoreti-
schen Wert von Eins, einige sind nicht einmal signifikant von Null verschieden.
Das oftmals niedrige Bestimmtheitsmaf3 148t darauf schlieffen, dafl Zinsidnde-
rungen in vielen Fallen nicht erwartet wurden, so daf naive "no-change" Prog-
nosen fast gleichwertige Prognosen liefern. Naive no-change-Prognosen sind
dann optimal, wenn der kurzfristige Zins einem random-walk folgt. Langfristi-
ge Zinsen (und Forwardraten) sollten in diesem Fall bis auf eine Risikoprimie
den kurzfristigen Zinsen entsprechen, so daB der Regressor in (2.36) konstant
ist und keinen Erklarungsgehalt fiir zukiinftige Zinsanderungen aufweist.

7 Allgemein folgt eine Storgrofle, die rationale Erwartungsfehler von k-Schritt-
Prognosen reflektiert, einem MA(k-1) Prozef} (vgl. Hansen/Hodrick (1980)).
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Tabelle 2.1
Der Informationsgehalt der US-Zinsstruktur fiir Anderungen
kurzfristiger Zinsen
S(RZ = R™) =+ p(RE™ - R7) 4,
m g se (f) R’ Zeitraum Quelle
2 Wochen 0,605* 0,147 0,131 01/1972 -10/1979 Hardouvelis (1988)
2 Wochen 0,847% 0,088 0,426 10/1979 -10/1982
2 Wochen 0,762° 0,049 0,609 10/1982 -11/1985
1 Monat 0,460 0,070 0,130 02/1959 -07/1982 Fama (1984)
1 Monat 0,810" 0,240 0,240 02/1979 -07/1982
1 Monat 0,501* 0,119 - 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller (1991)
1 Monat 0,420* 0,120 - 06/1964 -12/1988 Evans/Lewis (1994)
1 Monat 0,592* 0,098 0,152 02/1984 -07/1991 Roberds et al. (1996)
1 Monat 0,696 0,539 0,023 10/1979 -10/1982
2 Monate 0,195 0,281 - 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller (1991)
3 Monate -0,147 0,200 - 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller (1991)
3 Monate -0,200 0,220 0,000 12/1966 -08/1986 Cook/Hahn (1990)
3 Monate 0,059 0,240 0,350 03/1969 -12/1986 Froot (1989)
3 Monate 0,230 0,185 0,010 01/1959 -02/1979 Mankiw/Miron (1986)
3 Monate -0, 141 0,608 0,002 02/1984 -07/1991 Roberds et al. (1996)
3 Monate  1,320* 0,267 0,086 10/1979 -10/1982 Roberds et al. (1996)
6 Monate 0,044 0,329 - 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller (1991)
6 Monate -0,010 0,320 0,000 12/1966 -08/1986 Cook/Hahn (1990)
12 Monate -0,017 0,372 - 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller (1991)
12 Monate 0,090 0,280 0,000 01/1964 -12/1984 Fama/Bliss (1987)
12 Monate 0,380 0,270 0,020 01/1952 -02/1983 Cook/Hahn (1990)
24 Monate 0,137 0,617 - 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller (1991)
60 Monate 2,788° 0,963 - 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller (1991)

P ist der geschitzte Regressionskoeffizient. se(f) kennzeichnet den Standardfehler des S-Ko-
effizienten und R? das BestimmtheitsmaB der Regression. Die Standardfehler sind mit der
Methode von Hansen (1982) um Autokorrelation und Heteroskedastizit4t bereinigt.

a,b,c kennzeichnen signifikante Teststatistiken auf 1%-, 5%- und 10%- Niveau.
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Tabelle 2.1 zeigt ferner, daf} eine deutliche Abhéngigkeit der ,25' -Koeffizien-
ten von der Laufzeit des kurzfristigen Papiers besteht. Wahrend der Informa-
tionsgehalt von Spreads zwischen Zwei- und Einmonatszins fiir Anderungen
des Einmonatszinses im nédchsten Monat verhéltnismaBig hoch ist, enthilt der
Spread zwischen Sechs- und Dreimonatszins und zwischen Zwolf- und Sechs-
monatszins in der Regel keinen Informationsgehalt fiir den Dreimonatszins in
drei Monaten bzw. fiir den Sechsmonatszins in einem halben Jahr. Ab einem
Prognosehorizont von zwei Jahren nimmt der Informationsgehalt von Zins-
spreads_erneut zu. Abbildung 2.4 zeigt den U-formigen Zusammenhang zwi-

schen f-Koeffizient und der Restlaufzeit des einperiodigen Papiers.
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Quelle: Rudebusch (1995), modifiziert.

Abbildung 2.4: ﬁ -Koeffizient und Restlaufzeit des einperiodigen Papiers
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2.3.3. Der Informationsgehalt des Spread zwischen Monatszinsen
und Tagesgeldzins

Betrdgt die Laufzeit des langfristigen Zinses mehr als zwei Perioden, so
ergibt sich der langfristige Zins nach der Erwartungshypothese als Durchschnitt
aus aktuellem und der fir die ndchsten Perioden erwarteten einperiodigen
Zinsen sowie einer (konstanten) Risikopramie:

(237) R’(n) — ,I(R’(I) +E’ Z'.,_IIR’(B)'F@("J)
n i=
Durch Umformen erhédlt man unter Beachtung von (2.28) die Schitz-
gleichung:

1 n-1 n
(2.38) ',;(Z,»:o R,‘ig)_ RY = a+ (R™ — RV)+v,.,.,.

Die Variable auf der linken Seite

1 n-1
L(Zorn)- R0

wird auch als Spread bei vollkommener Voraussicht bzw. "Perfect-Foresight-
Spread” S bezeichnet (Campbell/Shiller (1991, S.498).”® Nach der Erwar-
tungstheorie sollte der Koeffizient S einer Regression des Perfect-Foresight-
Spread auf den aktuellen Spread Eins betragen.

Gleichung (2.38) kann verwendet werden, um Aufschluf3 iiber den Informa-
tionsgehalt des Spread am kurzen Ende der Zinsstruktur zu erhalten. Die in den
USA festgestellten Evidenzen beziiglich des Informationsgehalts von Spreads
zwischen Monats- respektive Dreimonatszins und Tagesgeldzins fiir durch-
schnittliche Anderungen des Tagesgeldzinses sind in Tabelle 2.2 dargestellt.
Sie belegen, daB die Entwicklung des Tagesgeldsatzes bis zu einem Horizont
von drei Monaten gut prognostiziert werden kann.

% Der Perfect-Foresight-Spread ist fiir allgemeine n,m mit ganzzahligem Quotien
k=n/m definiert als

|y ——
(n.m)* __ (m) } _ p(m)
S: - k (Z,-=n Rl+im) Rl .
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Tabelle 2.2

Der Informationsgehalt der US-Zinsstruktur fiir Anderungen des
Tagesgeldsatzes in den niichsten ein bis drei Monaten

1

(=

1+i

R(')) ~R" =a+ (R - R")+v

1+n-1

51

n

n B se(p) R Zeitraum Quelle

30 Tage 0,711* 0,087 0,439 02/1984 -07/1991 Roberds et al. (1996)
30 Tage 0,663* 0,135 0,186 10/1979 -10/1982 Roberds et al. (1996)
60 Tage 0,698 0,068 0,454  02/1984 -07/1991 Roberds ct al. (1996)
60 Tage 0,800° 0,247 0,158 10/1979 -10/1982 Roberds et al. (1996)
90 Tage  0,635° 0,083 0,356  02/1984 -07/1991 Roberds et al. (1996)
90 Tage 0,884° 0,258 0,156" 10/1979 -10/1982 Roberds et al. (1996)
90 Tage 0,200 0,130 0,070 01/1972 -10/1979 Simon (1990)

90 Tage 1,100° 0,300 0,310 10/1979 -10/1982 Simon (1990)

90 Tage 0,250 0,180 0,050 11/1982 -11/1987 Simon (1990)

90 Tage 0,500 0,170 0,140 01/1972 -11/1987 Simon (1990)

f ist der geschitzte Regressionskoeffizient. se(f) kennzeichnet den Standardfehler des f-Ko-
effizienten und R? das BestimmtheitsmaB der Regression. Die Standardfehler sind mit der
Methode von Hansen (1982) um Autokorrelation und Heteroskedastizitit bereinigt. a,b,c kenn-
zeichnen signifikante Teststatistiken auf 1%-, 5%- und 10%- Niveau.
" In der Phase von 1979-1982 ist der nicht durch den Spread erklarte Teil der Entwicklung von
Tagesgeldzinsen rund viermal so hoch wie zwischen 1982 und 1987.

2.3.4. Der Informationsgehalt des Spread fiir Anderungen
langfristiger Zinsen

Ein alternativer Test der Erwartungshypothese setzt an den erwarteten ein-
periodigen Holding-Yields langfristiger Anleihen an. GemdB der Erwartungs-
theorie sollte die Rendite einer n-periodigen Anleihe bei einer Haltedauer von
einer Periode der Summe aus einperiodigem Zins und einer (konstanten)
"holding-risk" Pramie entsprechen:

(220) EH""=R"+@"".

Durch Einsetzen der Definition einperiodiger Holding-Yields - (2.7a) -
erhélt man:

4*
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239 nR”=RP+(n-1)-ER + 0"

Unterstellt man rationale Erwartungen R\," = E,R\" +u,,,, und beriick-

1+1
sichtigt die Definition der Forwardrate F"™", 14Bt 51ch (2.39) umformen zu:

(240) F;(n—l.]) U, - _Ll_ CD(" R R(n—l) )
. "n—

1+1
Empirisch kann diese Beziehung anhand der Regression

(2.41) (»:'1_1) =6,+96, 'Fr(n-l']) + U

tiberpriift werden. Die Nullhypothese lautet &, =1. Aufgrund der Instatio-
naritdt langfristiger Zinssdtze ist der Regressionsansatz (2.41) allerdings
wiederum nicht fiir einen direkten Test der Erwartungshypothese geeignet. Die
Kointegration von R”™" und F"™" ist lediglich eine notwendige Bedingung
fur die Giiltigkeit der Erwartungstheorie. Analog zu den Uberlegungen in
Kapitel 2.3.2 kniipft der Test der Erwartungshypothese daher an der Fehler-
korrekturdarstellung von R"™":

(242) ARYD =a,-y(R""-6,-8,-FE"")+a,AR" " +. . +a,AR""
+b AF" "+ 46, AFU + (L), )

an. Durch Umformungen von (2.41) unter der Nullhypothese erhalt man:

(2.43) AR(" N _ (R(n 1) 50 _ I_;-I(_'Il—l.l)) + AF;("-U) + Uy -

141

Nach Gleichung (2.43) ergibt sich die einperiodige Anderung der Rendite
einer Null-Kupon Anleihe mit einer Laufzeit von (n-1) Perioden aus der Ande-
rung der Forwardrate unter Beriicksichtigung des in t-1 gemachten Prognose-
fehlers. Gleichung (2.43) stellt eine restringierte Version des Fehlerkorrektur-
modells (2.42) dar. Durch Implementieren der Restriktionen

a,=0,(7,8,,0,,0)=(1,8,,L1), ¢, =..=a,=0,b,=..=b,=0,¢(L)=1
in (2.42) ergibt sich als Testansatz der Erwartungshypothese der Zinsstruktur:
(244) A R1(Il 1) _ 5 5(&I7—l) (Il—l]))+ul -

Bei Giiltigkeit der Erwartungshypothese der Zinsstruktur mit konstanten
Risikopramien muf} 6 Eins sein. Einen alternativen Testansatz erhélt man durch
Einsetzen der Definition der Forwardrate:

(n) (1)
(245) RUV-R"V =6, +6(-”-~ fn_l)R - R ")+um,
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Identische Umformungen von (2.45) unter der Nullhypothese (6 =1) erge-
ben:

246) (R -R™)=8,+ (R - R) .
(n-1) ‘

Gleichung (2.46) erfordert Daten von Anleihen mit Restlaufzeiten von n und
(n-1) Monaten. Da derartige Daten, speziell fiir lange Restlaufzeiten, hiufig
nicht verfligbar sind, werden in empirischen Untersuchungen oftmals R
und R™ gleichgesetzt (vgl. Campbell/Shiller (1991, Tab. 1a)). Damit lautet
der Testansatz der Erwartungstheorie:

) (R~ K =evo L (RO RY)
(n=1) i
Fiir allgemeine m und n wird gefordert, daB die m-periodige Anderung der
Rendite einer langfristigen (n-periodigen) Anleihe ein laufzeitabhingiges Viel-
faches des aktuellen Spreads ist:

H—-m n m n m
(248) (R - RS )>=C+5(m(’*f '~ K, ))) + i

Die Erwartungstheorie der Zinsstruktur in Verbindung mit konstanten
Risikoprdmien und rationalen Erwartungen impliziert wiederum einen &Ko-
effizienten von Eins. Fiir den speziellen Fall n =2m lat sich & auch anhand
von Gleichung (2.36) bestimmen. Zwischen Aund S gilt: § = 28- 1.7

Wie bereits angesprochen ist die 6konomische Intuition hinter Gleichung
(2.48) die, daB bei einem Anstieg des n-periodigen Zinses innerhalb der néch-
sten m Perioden, Halter des n-periodigen Papiers durch die mit dem Zinsan-
stieg verbundene Preissenkung einen Kapitalverlust erleiden. Damit die erwar-
teten Rendite von n- und m-periodigem Papier iiber die ndchsten m Perioden
gleich sind, ist es notwendig, daB das n-periodige Papier heute einen hoheren
Ertrag aufweist als die m-periodige Anlage.30

Die Regressionsgleichungen (2.47) oder (2.48) sind in verschiedenen Unter-
suchungen fiir amerikanische Zinssdtze getestet worden (Campbell/Shiller
(1991), Hardouvelis (1994), Evans/Lewis (1994)). Tabelle 2.3 enthilt eine
Ubersicht.

% ygl. Campbell/Shiller (1991), S. 498.

Anders ausgedriickt: Wenn ein Kapitalgeber einen Anstieg langfristiger Zinssétze
in der ndchsten Periode erwartet, muf der aktuelle langfristige Zins hoher sein als der
kurzfristige, da es sich sonst fiir den Kapitalgeber nicht lohnt, bereits heute einen
langfristigen Kredit zu vergeben.
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Tabelle 2.3

Der Informationsgehalt der US-Zinsstruktur fir Anderungen
langfristiger Zinsen

(n-m) (n)y _ m (n) (m)
(Rr+m - Rr )_ c+ 5(’1_ m(R/ - Rr )) + Uy iim

m n ) se(d)  Zeitraum Quelle

1 Monat 2 Monate 0,002 0,238 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller(1991)
1 Monat 3 Monate -0,176 0,362 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller(1991)
1 Monat 4 Monate -0,437 0,469 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller(1991)
1 Monat 6 Monate -1,029 0,537 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller(1991)
1 Monat 9 Monate -1,219 0,598 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller(1991)
1 Monat 1 Jahr -1,381 0,683 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller(1991)
1 Monat 2 Jahre -1,815 1,151 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller(1991)
1 Monat 3 Jahre -2,239 1,444 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller(1991)
1 Monat 4 Jahre -2,665 1,634 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller(1991)
1 Monat 5 Jahre -3,099 1,746 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller(1991)
1 Monat 10 Jahre  -5,024 2,316 01/1952 -02/1987 Campbell/Shiller(1991)

1 Monat 2 Monate -0,170 0,240 06/1964 -12/1988 Evans/Lewis (1994)
| Monat 3 Monate -0,430 0,480 06/1964 -12/1988 Evans/Lewis (1994)
1 Monat 4 Monate -0,700 0,610 06/1964 -12/1988 Evans/Lewis (1994)
1 Monat 5 Monate -1,150 0,680 06/1964 -12/1988 Evans/Lewis (1994)
1 Monat 6 Monate -1,270 0,720 06/1964 -12/1988 Evans/Lewis (1994)
1 Monat 7 Monate -1,480 0,790 06/1964 -12/1988 Evans/Lewis (1994)
1 Monat 8 Monate -1,520 0,830 06/1964 -12/1988 Evans/Lewis (1994)
1 Monat 9 Monate -1,720 0,790 06/1964 -12/1988 Evans/Lewis (1994)
| Monat 10 Monate -1,890 0,860 06/1964 -12/1988 Evans/Lewis (1994)
1 Monat 11 Monate -1,900 0,880 06/1964 -12/1988 Evans/Lewis (1994)

3 Monate 10 Jahre  -2,901 1,308 10/1954 -06/1992 Hardouvelis (1994)

S ist der geschitzte Regressionskoeffizient, se (6) der Standardfehler des 8-Koeffizienten. Die
Standardfehler sind mit der Methode von Hansen (1982) um Autokorrelation und Heteroske-
dastizitit bereinigt.

a,b,c kennzeichnen signifikante Teststatistiken auf 1%-, 5%- und 10%- Niveau.
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Die empirischen Ergebnisse zeigen, daB die &Koeffizienten nicht signifi-
kant von Null verschieden sind und hdufig negative Werte annehmen. Zudem
ist erkennbar, daB die Schitzwerte vielfach signifikant von Eins verschieden
sind. Die Erwartungshypothese, nach der ein positiver Spread einen Anstieg
langfristiger Zinsen in den néchsten Perioden prognostiziert, ist offenbar falsch.
Statt dessen muf3 davon ausgegangen werden, dafl bei positivem Spread der
langfristige Zins in den néchsten Perioden sinkt. Weiterhin ist ersichtlich, daf
zwischen dem Betrag des geschétzten Koeffizienten und der Restlaufzeit ein
positiver Zusammenhang besteht. Damit stehen die Ergebnisse in Tabelle 2.3 in
offensichtlichem Widerspruch zu den Resultaten aus Tabelle 2.1:

We thus see an apparent paradox: the slope of the term structure almost always

gives a forecast in the wrong direction for the short-term change in the yield on the

longer bond, but gives a forecast in the right direction for long-term changes in
short rates.’!

2.3.5. Der kumulierte und marginale Informationsgehalt des Spread

Eine weitere testbare Implikation der Erwartungstheorie mit konstanten
Risikopramien stellt auf den Informationsgehalt der Zinsstruktur fiir "kumu-
lierte" Zinsdnderungen ab. Nach der Erwartungstheorie sollte beispielsweise
die aus der Zinsstruktur zum Zeitpunkt t ablesbare, erwartete Anderung des
Einperiodenzinses wihrend der nichsten finf Perioden (F,“‘S) - RV) der
tatséchlichen Anderung (R,(,'j - R,“’) entsprechen. Empirische Evidenzen hierzu
erhélt man durch einen Test der Nullhypothese /=1 in der Regression:

@50 R =R =+ f(E - R) iy

Ein Koeffizient unter Eins, der aber signifikant von Null verschieden ist,
zeigt, daB die Zinsstruktur Informationen iiber Anderungen des kurzfristigen
Zinses enthilt.

Andere Untersuchungen testen den "marginalen" Informationsgehalt in Tei-
len der Zinsstruktur. GeméB der Erwartungshypothese sollte die aus der Zins-
struktur ablesbare, erwartete Anderung der Einperiodenzinsen (F,“‘S) - F,“"”)
zwischen t+4 und t+5 der tatsichlichen Anderung der Zinssitze in diesem
Zeitraum (R,‘l; - R,(B,) entsprechen. Bei Gilltigkeit dieser Hypothese muB der
[Koeffizient in der Regression

@51) RG-RY =a+A(FD - FM)+u,,

145 1+4

Eins sein.

3! Campbell/Shiller (1991), S. 505.
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Die empirischen Evidenzen aus den Regressionen (2.50) und (2.51) stiitzen
die Ergebnisse von Kapitel 2.3.2 (Fama (1984), Mishkin (1988), Hardouvelis
(1988), Cook/Hahn (1990)). Die aus der amerikanischen Zinsstruktur extrahier-
ten Prognosen sind im kurzfristigen Bereich (bis zu 2 Monaten) verhéltnis-
maBig gut, wihrend sich Anderungen von Zinssitzen mit Laufzeiten von 3 bis
12 Monaten nur in geringem Mafe vorhersagen lassen.

2.3.6. Zusammenfassung

1. Die Erwartungstheorie der Zinsstruktur mit rationalen Erwartungen und
konstanten Risikoprimien wird in empirischen Untersuchungen fiir die
USA in der Regel abgelehnt. Die geschétzten Koeffizienten liegen deutlich
unterhalb des theoretischen Werts von Eins.

2. Der Spread zwischen Monats- respektive Dreimonatszins und Tagesgeld-
zins besitzt einen hohen Informationsgehalt fiir die Entwicklung von Tages-
geldzinsen im nédchsten Monat bzw. den nichsten drei Monaten.

3. Der Spread zwischen Zwei- und Einmonatszins enthélt Informationen tiber
den Einmonatszins in einem Monat.

4. Spreads zwischen Sechs- und Dreimonatszins, Zwolf- und Sechsmonatszins
und Zwei- und Einjahreszins sind nicht in der Lage, Anderungen des Drei-
monatszinses in drei Monaten, Anderungen des Sechsmonatszinses in sechs
Monaten und Anderungen des Einjahreszinses in einem Jahr zu prognosti-
zieren.

S. Der Informationsgehalt des Spreads zwischen zwei- und einperiodigen
Zinssdtzen nimmt fiir Laufzeiten des einperiodigen Zinses oberhalb von
zwei Jahren erneut zu.

6. Der Spread zwischen lang- und kurzfristigem Zins prognostiziert ein-
periodige Anderungen langfristiger Zinsen in die falsche Richtung.



3. Empirische Untersuchungen der Erwartungshypothese
am Euro-DM-Geldmarkt

3.1. Bisherige Evidenzen fiir Deutschland

Im Gegensatz zu einer Vielzahl von Studien fiir die USA sind empirische
Untersuchungen der Erwartungshypothese fiir die BRD selten. Anker (1993)
und Gerlach (1997) untersuchen den Informationsgehalt der von der Bundes-
bank veroffentlichten Renditenstruktur im Zeitraum zwischen 1967 und 1991
bzw. 1967 und 1995. Anker (1993) zeigt, dal die Erwartungstheorie mit kon-
stanten Risikopramien zwar abgelehnt werden muB, daf} aber die aus der Zins-
struktur extrahierten Forwardraten bessere Schétzer zukiinftiger Einjahres-
renditen darstellen als die Ein-Schritt-Prognosen umfangreicher VAR-Systeme.
Gerlach (1997) weist nach, daB die Renditenstruktur wertvolle Hinweise tiber
zukiinftige Inflationsraten enthélt. Der Informationsgehalt von Spreads ist im
mittleren Bereich der Renditenstruktur (zwischen zwei und sechs Jahren) am
hochsten. Andere Untersuchungen analysieren den Informationsgehalt der
deutschen Zinsstruktur in einem ldnderiibergreifenden Kontext. Kugler (1988,
1990) respektive Gerlach/Smets (1997) zeigen, daB durchschnittliche Anderun-
gen von Einmonatszinsen in den néchsten drei, respektive drei, sechs und zwolf
Monaten in der BRD besser prognostiziert werden kénnen als in den USA. Zu
dem gleichen Ergebnis gelangen Hardouvelis (1994) und Mankiw (1986)
beziiglich des Informationsgehalts der Spanne zwischen Zehnjahres- und Drei-
monatszins. Im Unterschied zu den zuvor erwihnten Studien, die auf Monats-
daten basieren, verwenden die beiden letztgenannten Untersuchungen Quartals-
daten.

Die vorliegende Arbeit testet die Erwartungshypothese fiir deutsche Geld-
marktsétze. Im Unterschied zu den oben erwahnten Untersuchungen wird ein
langer, hochfrequenter Datensatz von Euro-DM-Geldmarktzinssétzen mit einer
Vielzahl von Fristigkeiten verwendet. Die Daten reichen bis zum August 1997.
Im folgenden Abschnitt werden zunéchst die Zinssédtze beschrieben und ihre
Integrations- und Kointegrationseigenschaften analysiert, da, wie in Kapitel
2.3.1 gezeigt, die Kointegration der Zinssitze eine notwendige Bedingung fiir
die Giiltigkeit der Erwartungstheorie mit konstanten Risikoprdmien darstellt.
Im zweiten Abschnitt werden verschiedene Formen der Erwartungshypothese
getestet, die okonometrischen Probleme der Tests diskutiert und Losungswege
aufgezeigt.
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3.2. Datenauswahl

Verwendet werden Euro-DM-Geldmarktzinssédtze (mid-rates) am Londoner
Interbankenmarkt mit Laufzeiten von einem Tag, einer Woche, 1, 3, 6, 12, 24,
36, 48 und 60 Monaten. Alle Zinssitze werden in Prozent pro Jahr notiert. Die
Daten sind auf taglicher Basis erhoben und stammen von DATASTREAM. Die
Zinssdtze mit Laufzeiten bis zu einem Jahr reichen zuriick bis zum 2.1.1975.
Die Zeitreihen der Zinssédtze mit einer Laufzeit iiber einem Jahr beginnen am
11.10.1988. Alle Zeitreihen enden am 6. August 1997.

Geldmarktzinssitze sind Preise, zu denen Banken einander fiir eine verein-
barte Laufzeit Liquiditdt zur Verfligung stellen. Da die mit den Krediten ver-
bundenen Zahlungen am Ende der Laufzeit erfolgen, sind die Ausleihungen
wie Null-Kupon-Anleihen zu behandeln. Dies hat den groBen Vorteil, dafl die
in empirischen Untersuchungen der Erwartungshypothese mit Kupon-Anleihen
notwendigen Approximationen vermieden werden kénnen (vgl. Cuthbertson
(1996)).

Es wird auf Euro-DM-Geldmarktsitze zuriickgegriffen, weil diese Zinssitze
fir einen lingeren Zeitraum und fiir mehr Laufzeiten erhiltlich sind als
Zinssitze auf Onshore-Mirkten. Da andererseits Einlagen am Euro-Geldmarkt
(fast) perfekte Substitute zu entsprechenden Termineinlagen bei inldndischen
Kreditinstituten darstellen(vgl. Issing (1993, S. 60)), ist der Unterschied
zwischen beiden Zinssitzen (fast) vernachldssigbar.

Um weitere Informationen tiber das lange Ende der Zinsstruktur zu erhalten,
wird zusdtzlich die Umlaufrendite einer zehnjdhrigen Staatsanleihe in die
Analyse einbezogen. Die Umlaufrendite ist die Rendite, die sich ergibt, wenn
ein Papier in t erworben und bis zum Ende der Laufzeit gehalten wird.”” Daten
iiber die Umlaufrendite liegen vom 18.4.1977 bis zum 6.8.1997 vor. Die zu
Monatsdaten aggregierten Zeitreihen sind zum Zweck einer ersten Orientierung
in Abbildung 3.1 dargestellt.”” Tabelle 3.1 gibt einen Uberblick iiber die Eigen-
schaften der Zinsniveaus.

Die mit zunehmender Restlaufzeit ansteigenden Mittelwerte der Euro-DM-
Zinssitze zeigen, daB} die durchschnittliche Zinsstrukturkurve im betrachteten
Zeitraum eine positive Steigung hat. Die Standardabweichung von Zinssitzen
mit Laufzeiten tiber einem Monat nimmt mit zunehmender Restlaufzeit ab.

32 Erfaft wird die Umlaufrendite einer 6ffentlichen Anleihe, die der Restlaufzeit von
10 Jahren am nichsten kommt. Die Anleihe, die als Benchmark dient, wird mehrfach im
Jahr gewechselt.

** Die DATASTREAM-Codes der Eurozinssitze lauten: ECWGMST, ECWGMTD,
ECWGMIM, ECWGM3M, ECWGM6M, ECWGM1Y, ECWGM2Y, ECWGM3Y,
ECWGM4Y, ECWGMSY. BDBRYLD kennzeichnet die Umlaufrendite der lang-
fristigen Staatsanleihe.
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Dies deckt sich mit einer Beobachtung von Shiller (1979), der nachweist, daf3
die Volatilitdt von Zinssétzen negativ mit ihrer Laufzeit korreliert.

Maxima und Minima verdeutlichen die Spannweiten, innerhalb derer sich
die Zinssitze bewegen. Die grole Spannweite von Tages- und Wochenzinsen
ist auf einige Ausreiler am Monats- und Jahresende zuriickzufiihren. Ausreifier
am Monatsende werden durch das deutsche Mindestreservesystem verursacht
(Bockelmann (1980)). Ursache fiir die Ausreiler am Jahresende sind hdufig
Bilanzoperationen von inldndischen Anlegern und Kreditinstituten (Deutsche
Bundesbank (1995b, S. 66)). Fiir die empirische Analyse werden Tages- und
Wochenzinssétze um drastische Ausreifler bereinigt.34

Tabelle 3.1

Zeitreiheneigenschaften der Zinsniveaus

Laufzeit Mittelwert St.-abw. Max Min
Zeitraum: 2.1.1975 - 6.8.1997 (T=5895)

1 Tag 5,8571 2,3523 16,5000 0, 1875
1 Woche 5,9242 2,3880 15,0000 0, 2500
1 Monat 6,0040 2,4081 15,2500 2,0625
3 Monate 6,0938 2,4090 14,3750 2,6719
6 Monate 6,1881 2,3488 13,6875 2,6875
12 Monate 6,2858 2,2397 13,1250 2,9950
Zeitraum: 11.10.1988 - 6.8.1997 (T=2302)

24 Monate 6,6638 1,9862 9,5625 3,4375
36 Monate 6, 8020 1,7533 9,5000 3,8750
48 Monate 6,9413 1,5468 9,5000 4,2500
60 Monate 7,0548 1,3918 9,5000 4,6250
Zeitraum: 20.4.1977 - 6.8.1997 (T=5296)

120 Monate 7,3279 1,2047 10,7980 5,2310

H Beobachtungen von Tagesgeld- und Wochenzinssitze werden als Ausreifler
eingestuft, wenn sie mehr als drei Prozentpunkte iiber- oder unterhalb des von der
Bundesbank gesteuerten Zinsbandes liegen (Vgl. zur Zinssteuerung der Bundesbank
Kapitel 6). Ein als Ausreiler identifizierter Wert wird mit der Ober- respektive
Untergrenze des Zinsbandes gleichgesetzt.
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Abbildung 3.1: Zinsstrukturkurven am Euro-DM-Geldmarkt (I)
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Abbildung 3.1: Zinsstrukturkurven am Euro-DM-Geldmarkt (II)

Der Verlauf der Zinsstruktur wird anhand des Spreads zwischen Zehn- und
Einjahreszins deutlich (vgl. Abbildung 3.2). Wihrend in der Zeit von 1977-
1979, von 1982-1988 und seit 1993 die Zinsstruktur eine positive Steigung
aufweist, d. h. normal verlduft, ist sie in den Jahren 1979-1982 und von 1989-
1993 invers. In diesen Phasen ist, gemdf der Erwartungshypothese, mit im
Durchschnitt niedrigeren Zinssétzen in den Folgeperioden gerechnet worden.

Zur Untersuchung der Erwartungshypothese fiir Euro-Zinssitze wird auch
auf Wochen- und Monatsdaten iibergegangen. Dieser Schritt wird durchge-
filhrt, um Saisonschwankungen innerhalb einer Woche oder eines Monats
auszuschalten. Tabelle 3.2, 3.3 und 3.4 enthalten deskriptive Statistiken fiir
tigliche, wochentliche und monatliche Zinsanderungen.”

35 Die Wochendaten sind Mittwochs-SchluBkurse. Der Mittwoch wurde gewihlt,
um Wochenendeffekte zu vermeiden. Hamilton (1996) und Griffith/Winters (1995)
filhren Wochenendeffekte in amerikanischen Tagesgeldzinsen auf das Verhalten von
Banken zuriick, die auf institutionelle Vorgaben (etwa Mindestreserveerfordernisse)
optimierend reagieren.
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Die Ergebnisse zeigen, daB tagliche, wochentliche und monatliche Zins-
anderungen haufig nicht normalverteilt sind, sondemn ein hohes MaB an Schiefe
und Leptokurtosis aufweisen. Bei Vorliegen einer Normalverteilung besitzen
die korrespondierenden relativen Schiefe- und Wolbungsmafle asymptotisch
die Verteilungen N(0,6/T) bzw. N(3,24/T). Ein gemeinsamer Test auf normal-
verteilte Schiefe und Kurtosis ist die Bera-Jarque ((Jarque/Bera (1980))-Sta-
tistik:

o 2 . _ 2
(3.1) BJ=T_(Schlefe +(Kurtos1s 3) J '

24

BJ ist mit zwei Freiheitsgraden Chi-Quadrat verteilt. Die empirischen Evi-
denzen zeigen eine signifikante Ablehnung der Normalverteilungshypothese.
Speziell am kurzen Ende der Zinsstruktur sind tégliche und wochentliche
Zinsidnderungen stark leptokurtisch. Generell steigt die Kurtosis mit zunehmen-
der Frequenz der Beobachtungen.

Die Unkorreliertheit von Zinsénderungen 148t sich anhand der Ljung-Box
(1978)-Statistik tiberpriifen:

(32) LB(x)=T(T+2)Y (T-i)"'# ~ 1.
i=1

Dabei ist 7, der empirische Autokorrelationskoeffizient zum Lag i wihrend
T die Zahl der Beobachtungen angibt. Im Fall unkorrelierter Zinsanderungen
sind die Autokorrelationskoeffizienten unkorrelierte, normalverteilte Zufalls-
variable mit einem Erwartungswert von Null und einer Varianz von 1/T (vgl.
Box/Pierce (1970)). Die Nullhypothese der Autokorrelationsfreiheit wird
abgelehnt, wenn mehr als k% der Werte aulerhalb des Konfidenzintervalls von
t71,,, 0 bzw. 1, _,,-1/JT liegen. Zusitzliche Hinweise auf die
Autokorrelationsstruktur der Zinsanderungen liefert der Autokorrelations-
koeffizient erster Ordnung und gibt der F -Test auf gemeinsame Signifikanz
der ersten fiinf Autokorrelationskoeffizienten. Wenn eine signifikante Auto-
korrelation in den Zeitreihen von Zinsdnderungen festgestellt wird, ist es un-
plausibel, dafl die am Markt gebildeten Zinsprognosen, diesen Zusammenhang
vernachldssigen und keinen Informationsgehalt besitzen.

Die empirischen Evidenzen der Ljung-Box und F -Statistiken belegen, daf
die betrachteten Zinsanderungen in der Mehrzahl der Fille signifikante
Autokorrelationen aufweisen, unabhéngig davon, ob tdgliche, wochentliche
oder monatliche Anderungen zugrundegelegt werden. Eine Ausnahme stellen
monatliche Anderungen des Sechsmonatszinses dar.

Allerdings zeigt Diebold (1988), dafl der Ljung-Box-Test bei Vorliegen von
Heteroskedastizitdt inaddquat ist. Im Fall von Heteroskedastizitdt betrdgt die
Varianz der Autokorrelationskoeffizienten 7, nicht 1/T, sondern
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T o

mit »*(i) als Autokovarianz i-ter Ordnung des quadrierten Prozesses und o als
Standardabweichung der Zinsanderungen. Die von Diebold (1988) vorgeschla-
gene modifizierte Ljung-Box-Statistik, die dem weiteren Konfidenzintervall
Rechnung tragt, lautet:

7__(1) 1
(3.3) D(x)—T(T+2)IZ{(1+ e ) - ) ~.

Die in den Tabellen 3.2-3.4 enthaltenen Diebold-Statistiken zeigen, daB3 die
beobachtete Autokorrelation in mehreren Fiéllen auf signifikante Heteroske-
dastizitdt in den Zinsanderungen zuriickzufiihren ist. Anderungen der Sechs-
monatszinsen und mit Abstrichen auch der Dreimonatszinsen weisen fiir alle
Beobachtungsfrequenzen keine Autokorrelationen mehr auf, wenn Heteroske-
dastizitdt beriicksichtigt wird. Auch tdgliche Anderungen von Zinssitzen
zwischen einem und sechzig Monaten sind weitgehend unkorreliert.

Test auf Heteroskedastizitdt

Die starken Abweichungen zwischen Ljung-Box und Diebold Statistik fiir
Tages- und Wochendaten zeigen, daf3 insbesondere im Fall hochfrequenter
Daten Heteroskedastizitét beriicksichtigt werden muf. Eine spezielle Form von
Heteroskedastizitdt liegt vor, wenn die bedingte Varianz A; einer Zeitreihe
einem autoregressiven Prozefl, kurz: ARCH-Prozef, folgt. Ein einfacher, von
Engle (1982) vorgeschlagener Test auf ARCH besteht darin, die quadrierten
Residuen einer Zeitreihe ( &) auf eine Konstante und p Lags zu regressieren:

2 _
(B4) & =a,+aE +. aa,l,+ -

Die Lagrange-Multiplikator (LM)-Statistik zur Uberpriifung der Nullhypo-
these

(35) HO:aI =a2 == ap =O’

ARCH(p)= TR? ist mit p Freiheitsgraden Chi-Quadrat verteilt. R? ist das
Bestimmtheitsmaf} der Regression (3.4) und 7 die Zahl der Beobachtungen. In
den Tabellen 3.5-3.7 sind die Ergebnisse der ARCH-Tests mit einem, zwei und
funf Lags fiir unterschiedliche Frequenzen enthalten. Um zwischen Autokorre-
lation und Heteroskedastizitdt der Zinsinderungen zu unterscheiden, wurden
die Zinsanderungen zuvor auf eine Konstante und eine verzogert abhidngige
Variable regressiert.

5%
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Tabelle 3.5
Ergebnisse der ARCH-Tests fiir tigliche Zinsinderungen

Laufzeit ARCH(1) ARCH(2) ARCH(5)
1 Tag 817,06 ° 796,27 * 854,16 °
1 Woche 135,01 * 136,30 ° 232,81 °
1 Monat 416,33 * 424,19 * 544,68 °
3 Monate 1.205,31 * 1.274,30 * 1.304,75 *
6 Monate 131,53 ° 341,88 ° 465,42 *°
12 Monate 282,95 ° 283,22 ° 907,75 °
24 Monate 275,39 ° 289,99 ° 293,33 °
36 Monate 10,89 * 10,90 * 33,41 °
48 Monate 43,45 ° 43,42 ° 57,14 °
60 Monate 0,64 0,68 22,45 °
120 Monate 29,81 ° 71,87 * 207,48 *
Tabelle 3.6

Ergebnisse der ARCH-Tests fiir wochentliche Zinséinderungen

Laufzeit ARCH(1) ARCH(2) ARCH(5)
1 Tag 134,80 ° 139,43 ° 133,75 °
1 Woche 91,55 * 120,55 * 106,46 °
1 Monat 1,14 16,06 ° 14,08 °
3 Monate 0,38 21,27 * 22,79 *
6 Monate 2,00 24,30 * 34,79 *
12 Monate 28,12 ° 55,80 ° 65,23 *
24 Monate 1,37 4,93 ¢ 24,06 *
36 Monate 4,24 ° 528 ¢ 16,31 °
48 Monate 4,29 ° 4,28 11,76 °
60 Monate 7,41 ° 7,73 ° 14,03 °
120 Monate 13,50 ° 24,46 * 68,81 °
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Tabelle 3.7

Ergebnisse der ARCH-Tests fiir monatliche Zinséinderungen

Laufzeit ARCH(1) ARCH(2) ARCH(5)
1 Tag 17,33 ° 21,97 * 21,59 °
1 Woche 29,99 ° 34,74 * 37,80 *
1 Monat 48,98 ° 52,93 ° 55,42 °
3 Monate 32,84 ° 33,59 ° 37,35 *
6 Monate 14,70 * 19,50 * 52,00 *
12 Monate 2,10 3,90 9,72 ¢
24 Monate 0,34 0,52 3,77
36 Monate 0,01 0,13 0,85
48 Monate 0,12 0,54 1,07
60 Monate 0,35 0,89 1,39
120 Monate 0,13 6,54 ° 6,64

ARCH(p)-ist T*R? einer Regression der quadrierten Residuen auf eine Konstante und
p Lags. ARCH(p) ~ x*(p). a,b,c kennzeichnet eine signifikante Ablehnung der Null-
hypothese Keine ARCH-Effekte auf 1%- ,5%- und 10%-Niveau.

Tabelle 3.5 zeigt, daB tdgliche Zinsédnderungen substantielle ARCH-Effekte
aufweisen. Mit zunehmender Aggregation der Daten gehen diese ARCH-
Effekte verloren (vgl. Tabelle 3.6 und 3.7). Dieses Ergebnis ist konsistent mit
den in der Literatur nachgewiesenen Evidenzen fiir Finanzmarktzeitreihen
(Bauer/Nieuwland/Verschoor (1994)). Uberraschend sind die ARCH-Effekte
fiir monatliche Zinsanderungen mit Laufzeiten von einem Tag bis zu 6 Mona-
ten. Moglicherweise ist dieses Ergebnis auf einen Strukturbruch im Unter-
suchungszeitraum zuriickzufithren. Lastrapes (1989) und Lamoureux/Lastrapes
(1990a) zeigen, daB Fehlspezifikationen des Modells, speziell Strukturbriiche,
zu signifikanten ARCH-Teststatistiken fithren. Fiir diese Hypothese spricht,
daf} die monatlichen Zinszeitreihen, die fiir einen kiirzeren Stiitzbereich vorlie-
gen, keine ARCH-Effekte aufweisen.
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3.3. Integrations- und Kointegrationseigenschaften
deutscher Geldmarktsiitze

Die Kointegration von Spot- und Forwardraten stellt eine notwendige
Bedingung fiir die Giiltigkeit der rationalen Erwartungstheorie der Zinsstruktur
dar. Da Forwardraten Linearkombinationen von Spotraten darstellen, impliziert
diese Bedingung gleichzeitig die Kointegration von Spotraten mit unterschied-
licher Fristigkeit. Dies wird deutlich, wenn man Gleichung (2.19) umformt zu

co K-kt ST e (an) vor,

wobei A” = (1- L") eine Anderung iiber m Perioden darstellt. Wenn R und
R integrierte Prozesse vom Grad 1 sind und von rationalen Erwartungen
(stationdren Prognosefehlern) und stationdren Risikoprdmien ausgegangen
wird, ist die rechte Seite von Gleichung (3.6) stationdr. In diesem Fall miissen
n- und m-periodiger Zins kointegriert sein mit dem Kointegrationsvektor

(1,-1).%¢

3.3.1. Integrationseigenschaften

Die Kointegrationsanalyse setzt voraus, daf Zinszeitreihen den gleichen
Integrationsgrad aufweisen. Ein formales Verfahren zur Bestimmung des Inte-
grationsgrads bieten die von Fuller (1976), Dickey/Fuller (1979, 1981) und
Dickey/Bell/Miller (1986) vorgeschlagenen Tests auf Unit-Roots.

Die Durchfithrung der Dickey-Fuller-Tests (DF-Tests) erfordert die Wahl
eines angemessenen Regressionsmodells und einer addquaten Teststatistik. Da
aus theoretischer Sicht kein Anhaltspunkt fiir einen deterministischen Trend in
Nominalzinsen existiert und die Darstellung der Zinssétze nicht auf einen sol-
chen Trend schlieBen 14Bt, wird ein Regressionsmodell mit konstantem Term,
aber ohne linearen Trend verwendet (Hamilton (1994, S. 501)):

B.7) Ay, =a+(p=-Dy,, +e,.

A bezeichnet den Differenzenoperator, y, die betrachtete Zeitreihe, p die
grofite Nullstelle des AR-Polynoms, a einen konstanten Term und e, white-
noise-Groflen. y, ist instationdr, wenn die Null-Hypothese einer Einheitswur-
zel Hy: (p—1)=0 nicht abgelehnt werden kann. Uber Annahme oder Ableh-
nung der Null-Hypothese entscheidet ein Vergleich der ¢ -Statistik

® Vgl. Hurn/Moody/Muscatelli (1995), S.421.
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(p-1

t=—>

A

G 5-1)

mit den in Fuller (1976, S. 373) tabellierten kritischen Werten. Die asympto-
tischen Verteilungseigenschaften der Teststatistik bleiben erhalten, wenn der
Storterm  Heteroskedastiztdt aufweist oder nicht normalverteilt ist
(Davidson/MacKinnon (1993, S. 707)).

Ein Problem der DF-Tests ist die Autokorrelation des Storterms. In OLS-
Regressionen erhdlt man bei Nichtberiicksichtigung von vorhandener Autokor-
relation verzerrte Koeffizientenschétzer. Aus diesem Grund miissen verzogerte
erste Differenzen in den Regressionsansatz (3.7) aufgenommen werden, um
den autokorrelierten Storterm durch einen unkorrelierten zu ersetzen. Das
modifizierte Regressionsmodell lautet: ¥

k
(38) Ay, =a+(p=-Dy +27, Ay, +e

i=1

Die Tests, die auf Regressionsmodell (3.8) beruhen, werden als

"Augmented-Dickey-Fuller-Tests" (ADF-Tests) bezeichnet. Im Rahmen der
praktischen Umsetzung von ADF-Tests wird die Autokorrelationsfreiheit des
Storterms sichergestellt, indem man die Anzahl der verzogert abhingigen
Variablen sukzessive erhoht, bis die Ljung-Box-Statistik insignifikant ist.”*

Eine Alternative zur Aufnahme verzogert abhingiger Variablen bieten die
nicht parametrischen Unit-Root-Tests von Phillips (1987) und Phillips/Perron
(1988). Im Unterschied zu den ADF-Tests werden hier keine verzoégert abhan-
gigen Variablen in den Regressionsansatz aufgenommen, sondern die Teststa-
tistik so modifiziert, daB die Autokorrelation des Storterms nicht die asympto-
tischen Verteilungseigenschaften der Teststatistik verdndert. Dadurch bleibt der
gesamte Stiitzbereich erhalten. Insbesondere bei Vorliegen von MA-Kompo-
nenten miissen im Fall der ADF-Tests oftmals viele Verzogerungen aufge-

3" Wenn eine Zeitreihe einen Trend aufweist oder Unsicherheit hieriiber besteht,
sollte zundchst im Regressionsmodell

k
Ay, =a+Pt+(p-Dy,_ +27, 0y, +e,
i=1

die Nullhypothese der Differenzenstationaritit Hy: ((o—1),8) = (0,0) gegen die
Alternativhypothese der Trendstationaritit mit einem F -Test iberprift werden. Die
kritischen Werte sind in Dickey/Fuller (1981, S. 63) aufgefiihrt. Bei Akzeptanz der
Nullhypothese ist auf Modell (3.8) iiberzugehen, da die in diesem Modell
vorgenommenen Tests eine hohere Macht besitzen, wenn die Zeitreihe keinen linearen
deterministischen Trend aufweist (vgl. Davidson/MacKinnon (1993, S. 702)).

38 Eine andere Moglichkeit besteht darin, die Laganzahl so zu wihlen, daB8 eine

etwaige Saisonfigur erfaft wird. Fiir Monatsdaten ergdbe sich beispielsweise 4=12
(Hamilton (1994, S. 583)).
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nommen werden, was den fiir die Macht der Test entscheidenden Stiitzbereich
erheblich reduzieren kann. Die Tests werden als nicht-parametrisch bezeichnet,
da keine exakte Spezifikation des Storterms erforderlich ist (d. h. es sind keine
Annahmen iiber AR- und MA-Koeffizienten zu tre:ffen).39

Ist die Hypothese einer Unit-Root und damit eines Integrationsgrades von
Eins angenommen, 148t sich mit Hilfe der Hasza/Fuller (HF)-Statistik testen, ob
¥, 1(2) ist. Das hierzu angemessene Regressionsmodell lautet:

k
(39 V? yio=a,+a,y,_ +a, Vy,_ + Z)’i szl—i te,

i=1

Die Nullhypothese zweier Unit-Roots Hy: (a,,a,)=(0,0) kann anhand der
in Hasza/Fuller (1979, S. 1116) tabellierten kritischen Werte tiberpriift werden.
Die kritischen Werte der ADF, PP und HF-Tests sind:

Tabelle 3.8

Kritische Werte der Integrationstests

1% 5% 10%
ADF-t-Test -3,43 -2,86 -2,57
PP-¢-Test
HF-F-Test 8,22 6,16 5,21

Probleme von Unit-Root-Tests

In der Literatur existiert eine Reihe von Einwédnden gegen Unit-Root-Tests.
Ein bedeutendes Charakteristikum dieser Tests besteht darin, da} sie starke
Verzerrungen aufweisen zugunsten der Annahme der Nullhypothese der In-
stationaritdt. Eine Ursache hierfiir sind die haufig von offiziellen Stellen ver-
wendeten Saisonbereinigungsverfahren (Davidson/MacKinnon (1993, S. 714)).
Ein zweiter wichtiger Aspekt liegt darin, dafl Strukturbriichen héufig nicht
Rechnung getragen wird (Perron (1989)). Zudem ist gezeigt worden, daf3 fiir

» Phillips/Perron-Tests erfordern eine Festlegung des "Truncation-Parameters". Der
Truncation-Parameter gibt die Anzahl der Autokovarianzen der Residuen an, die bei der
Berechnung der Varianz des Stichprobenmittelwerts o> Verwendung finden. o* wird zur
Modifikation der ¢ -Statistik benétigt (vgl. Davidson/MacKinnon (1993, S. 713)).
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stationdre Prozesse mit p>0,9 die Wahrscheinlichkeit fiir einen Fehler zwei-
ter Art (Annahme der Nullhypothese, obwohl sie falsch ist) relativ hoch ist
(Hamilton (1994, S.532)).

Diese und andere methodische Probleme der Unit-Root-Tests implizieren,
dafB3 die Annahme der Nullhypothese nicht notwendigerweise bedeutet, daB3 eine
untersuchte Zeitreihe tatsdchlich eine Einheitswurzel aufweist, sondern ledig-
lich, daf} die Daten nicht gegen die Existenz einer Einheitswurzel sprechen.

Die Ergebnisse der ¢ -Tests von Dickey/Fuller und Phillips/Perron und des
F -Tests von Hasza/Fuller sind in Tabelle 3.9-3.11 aufgefiihrt. Das Entschei-
dungskriterium fiir die Anzahl £* der in den Regressionsansatz aufgenom-
menen verzogert abhdngigen Variablen, ist die Insignifikanz der Ljung-Box-
Statistik auf 10%-Niveau. Im Rahmen der Phillips/Perron-Tests wurde der
truncation-Parameter mit dem gewahlten k* gleichgesetzt. Der sich maximal
ergebende Wert von k* betrug im Fall von Tages-, Wochen- respektive
Monatsdaten 24, 17 und 7.

Die Ergebnisse zeigen, daB von einer Instationaritdt der Zinssdtze auszu-
gehen ist. Die Teststatistiken der ADF- und PP-Tests sind groftenteils insigni-
fikant. Eine Ausnahme sind die z.T. signifikanten Phillips-Perron-Tests fiir den
Tages- und Wochenzins am Geldmarkt. Dieses Ergebnis ist mit groler Wahr-
scheinlichkeit auf vorhandenen MA-Komponenten zuriickzufiihren.** Schwert
(1989) zeigt anhand von Simulationsstudien, dafl die PP-Tests zu haufig zu
einer Ablehnung der Nullhypothese fithren, wenn die Zeitreihe signifikante
MA-Komponenten enthilt, die kleiner sind als -0,5. Im Unterschied hierzu
entspricht die Ablehnwahrscheinlichkeit der ADF-Tests bei vorhandenen MA-
Komponenten dem tatsdchlichen Signifikanzniveau, so daB3 diese Tests vorzu-
ziehen sind.*’

Auf Basis der Hasza/Fuller-Tests kann die Hypothese eines Integrations-
grades von Zwei fiir alle Zinssédtze abgelehnt werden.” Im folgenden wird
daher davon ausgegangen, daf die einmal differenzierten Nominalzinsen
stationdre Prozesse darstellen. Dieses Resultat wird gestiitzt durch Ergebnisse

“ Um zu untersuchen, ob MA-Komponenten in Tagesdaten vorliegen, wurde fiir
Tagesgeld- und Wochenzinsen ein ARIMA(1,1,1)-Modell geschitzt. Der MA(1)-
Koeffizient fur den Tageszins (Wochenzins) am Geldmarkt ist hochsignifikant und
betragt -0,5 (-0,6).

*'"vgl. Schwert (1989), S. 158.

“ Die Ergebnisse der HF- und ADF-Tests sind robust beziiglich der Zahl der
aufgenommen verzogert abhingigen Variablen. Lediglich fur im Vergleich zu &*
verhiltnisméBig kleine & wird die Nullhypothese abgelehnt. In diesen Féllen ist das
Signifikanzniveau der Ljung-Box-Statistik <0,0001. ADF-Tests, die auf einem Regres-
sionsmodell mit linearem deterministischem Trend basieren, sind insignifikant (Die
Ergebnisse sind nicht explizit dargestellt).
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Tabelle 3.9
Ergebnisse der Unit-Root-Tests fiir deutsche Geldmarktsitze
(Tagesdaten)
Laufzeit DF-t-Test (x Lags)  PP-r-Test (x Lags) HF-F-Test (x Lags)

Zeitraum: 3.1.1975 - 6.8.1997 (T=5894)

1 Tag -1,8359  (16) -2,9117° (16)  361,3183* (15)
1 Woche -1,8683  (16) 22,8046 (16)  363,4026° (15)
1 Monat -1.2607  (24) -1,5643  (24)  153,6015 (23)
3 Monate -1,2565  (13) -1,3697  (13)  249,2963° (12)
6 Monate -1,2731  21) -1,3610  (21)  143,3365% (20)
12 Monate -1,2053  (6) -1,3658 (6)  555,8715% (5)

Zeitraum: 12.10.1988 - 6.8.1997 (7=2301)

24 Monate -0,2949  (5) -0,2332  (5)  207,4385% (4)
36 Monate -0,4153  (5) -0,3444 (5)  207,4806° (4)
48 Monate 20,4770 (0) 20,4771 (0)  1097,4240° (0)
60 Monate -0,5198  (0) -0,5198 (0)  1034,2662° (0)

Zeitraum: 21.4.1977 - 6.8.1997 (T=5295)

120 Monate -1,4359  (4) -1,3015 (4 554,1384° (3)

Ein signifikanter Wert der Hasza-Fuller-Statistik ist Evidenz fiir einen Integrationsgrad von
Eins. a,b,c kennzeichnet signifikante Teststatistiken auf 1% ,5% und 10%- Niveau.
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Tabelle 3.10

(Wochendaten)

75

Laufzeit

DF-t-Test (x Lags)

PP-t-Test (x Lags) HF-F-Test (x Lags)

Zeitraum: 15.1.1975-6.8.1997 (T=1178)

1 Tag -1,3960  (17)  -2,6515° (17)  36,9597° (16)
1 Woche -1,4028 (13)  -2,2593 (13)  53,5137° (12)
1 Monat -1,3144  (10)  -1,4861 (10)  61,2380° (9)
3 Monate -1,3626  (9) -1,3969  (9) 61,6857° (8)
6 Monate -1,2687  (4) 41,2963 (4)  139,9040% (3)
12 Monate -1,5505  (5) -1,3611  (5) 88,0952° (4)
Zeitraum: 26.10.1988 - 6.8.1997 (T=459)

24 Monate -0,7256  (5) 20,4737 (5) 28,4271° (4)
36 Monate -0,8133  (5) -0,5950  (5) 29,5580° (4)
48 Monate -0,5796  (0) -0,5796 (0)  230,2775% (0)
60 Monate -0,8210 (2) -0,7057  (2) 96,4537 (1)
Zeitraum: 27.4.1977-6.8.1997 (T=1059)

120 Monate -1,5108 (1) -1,3818 (1)  409,8140* (0)

Ein signifikanter Wert der Hasza-Fuller-Statistik ist Evidenz fiir einen Integrationsgrad von Eins.
a,b,c kennzeichnet signifikante Teststatistiken auf 1% ,5% und 10%- Niveau.
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Tabelle 3.11

Ergebnisse der Unit-Root-Tests fiir deutsche Geldmarktzinsen
(Monatsdaten)

Laufzeit

DF-¢-Test (x Lags)

PP-t-Test (x Lags) HF-F-Test (x Lags)

Zeitraum: 2/1975 - 7/1997 (T=270)

1 Tag -1,7464  (0) -1,7464  (0) 153,2458" (0)
1 Woche -1,5469 (1) -1,5114 (1) 145,4471% (0)
1 Monat -2,5195  (7) -1,6126  (7) 12,6392% (6)
3 Monate -2,1833  (5) -1,5209  (5) 17,2025° (4)
6 Monate -1,1880 (0) -1,1880 (0) 127,9470% (0)
12 Monate -1,4886 (1) -1,2790 (1) 89,2175% (0)
Zeitraum: 12/1988 - 7/1997 (T=104)

24 Monate -0,4595 (1) -0,2137 (1) 23,9610% (0)
36 Monate -0,6358 (1) -0,3514 (1) 22,4180" (0)
48 Monate -0,7782 (1) -0,4992 (1) 23,7716" (0)
60 Monate -0,8949 (1) -0,6283 (1) 24,3134 (0)
Zeitraum: 06/1977 - 7/1997 (T=242)

120 Monate -1,8105 (1) -1,5638 (1) 80,1175% (0)

Ein signifikanter Wert der Hasza-Fuller-Statistik ist Evidenz fur einen Integrationsgrad von

Eins. a,b,c kennzeichnet signifikante Teststatistiken auf 1% ,5% und 10%- Niveau.
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anderer Studien, die ebenfalls den Integrationsgrad von Nominalzinsséitzen
untersuchen.®

3.3.2. Kointegrationseigenschaften

Zwei Zinssitze R und R, die jeweils I(1) Prozesse darstellen, sind
kointegriert, wenn eine Linearkombination

(3.10) R"™ =a, +B,R™ +u,

existiert, bei der u, stationdr wird. Nach der Erwartungstheorie mufl g, =1
sein. Allerdings wurde bereits in Kapitel 2 darauf hingewiesen, da Hypo-
thesentests iiber den Kointegrationsparameter in endlichen Stichproben nicht
moglich 4gind, da p, verzerrt geschitzt wird (Davidson/MacKinnon (1993,
S. 719)).

Eine einfache Moglichkeit, einen Kointegrationstest durchzufiihren, bietet
der von Engle/Granger (1987) vorgeschlagene zweistufige Ansatz. Im Rahmen
dieses Ansatzes ist zundchst die Kointegrationsregression (3.10) mit OLS zu
schitzen und anschlieBend ein Unit-Root-Test der Residuen durchzufiihren.
Dabei ist zu beachten, daB3 die berechneten ¢ -Statistiken nicht ldnger der iib-
lichen Dickey-Fuller (1979)-Verteilung folgen, sondern mit den in Engle/Yoo
(1987), MacKinnon (1991) oder Davidson/MacKinnon (1993) tabellierten
kritischen Werten verglichen werden miissen.*’

s Vgl. fir deutsche Zinssitze beispielsweise Kirchgédssner/Wolters (1990, Tab 1a),
Kugler (1990, Tab. 1) und Anker (1993, S. 133). Hall/Anderson/Granger (1992, S. 120)
und Hurn/Moody/Muscatelli (1995, Tab. 1) testen den Integrationsgrad amerikanischer-
bzw. britischer Zinssitze mit Laufzeiten bis zu 12 Monaten. Wu/Zhang (1996) fithren
die uiberwéltigenden Evidenzen fiir die Instationaritit von Zinssatzen, auf die geringe
Trennschérfe gewohnlicher Unit-Root- Tests zuriick. Im Gegensatz zu ADF-Tests kann
im Rahmen von Panel-Unit-Root-Tests die Nullhypothese der Instationaritit von
Dreimonatszinsen fiir zw6lf OECD-Lénder abgelehnt werden (vgl. Wu/Zhang (1996)).

“ Hall (1986) weist darauf hin, dafl die geschitzten Kointegrationsparameter der
Regression (3.10) und der relevanten Umkehrregression R™ =a, + S,R™ +u,, eine
obere ung untere Schrapnke des wahren Kointegrationsparameters g liefern. Es gilt:
min(f,,8,) < f<max(B,,5,) .

Dies ist darauf zuriickzufiihren, da mit OLS der Kointegrationsparameter so
geschitzt wird, da3 die Residuen stationdr erscheinen. Der Nachweis der Stationaritit
erfordert es daher, dal die Nullhypothese der Instationaritit mit einer groferen
Wahrscheinlichkeit abgelehnt wird, als dies in gewohnlichen Unit-Root-Tests der Fall
ist. Dieser Forderung wird damit Rechnung getragen, da die von MacKinnon (1991)
aufgefithrten kritischen Werte weiter von Null entfernt liegen als die in Fuller (1976)
tabellierten Werte (vgl. Engle/Granger (1991)).
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Wenn, wie in diesem Fall, der Kointegrationsvektor aufgrund theoretischer
Uberlegungen bereits bekannt ist, ist es optimal, diesen Wert bei der Durch-
fithrung eines Kointegrationstests zu verwenden (Hamilton (1994, S. 528)).
Dies geschieht, indem man in Gleichung (3.7) g, gleich Eins setzt und die so
konstruierten Residuen einem Unit-Root-Test unterwirft. Dies entspricht einem
Einheitswurzeltest der Zinsspreads. Da der Kointegrationsparameter hier nicht
frei geschdtzt wird, sind die in Tabelle 3.8 aufgefiihrten kritischen Werte zur
Uberpriifung der Nullhypothese zu verwenden.

Die in den Tabellen 3.12-3.14 dargestellten Ergebnisse der Unit-Root-Tests
von Zinsspreads sprechen fiir die Kointegration von Zinssdtzen am kurzen
Ende der deutschen Zinsstruktur. Die ADF- Tests der Spreads zwischen Zins-
sdtzen von einem Tag bis zwolf Monaten sind hochsignifikant. Dagegen sind
keine Evidenzen flir eine Kointegration langerfristiger Zinssitze (n> 12) mit
anderen Zinssitzen vorhanden. Die Spreads R — R sind fiir alle m, n mit
max (m,n>24) instationar.

Die Ergebnisse sind robust gegeniiber der gewéhlten Frequenz. Zusammen-
genommen lassen sie sich als "schwache" Evidenz fiir die Erwartungshypo-
these am kurzen Ende der Zinsstruktur interpretieren (Cuthbertson (1996,
S. 581). Dagegen ist die notwendige Bedingung der Erwartungshypothese am
langen Ende der Zinsstruktur nicht erfiillt.

Eine mogliche Ursache hierfiir sind ex-post festgestellte, persistente Progno-
sefehler, die in kleinen Stichproben zu der beobachteten Instationaritét fithren.
Ursache dieser Persistenzen kénnen rational erwartete Anderungen des zinsen-
generierenden Prozesses, etwa im Zuge der deutschen Wiedervereinigung oder
im Vorfeld der europdischen Wiahrungsunion sein. Eine zweite Erkldrungs-
moglichkeit ist die Instationaritit der Risikoprdmien (Evans/Lewis (1994,
S. 298)).

Die Ergebnisse der Kointegrationstests sind vollstindig mit den Resultaten
von Wolters (1995) kompatibel. Wolters (1995) zeigt, dal im Zeitraum zwi-
schen 1977 und 1993 Zinssitze am Geldmarkt kointegriert sind, wihrend
zwischen den Zinsen von Anleihen mit einer Laufzeit von einem, drei und fiinf
Jahren keine Kointegrationsbeziehung existiert. Im Unterschied hierzu weist
Anker (1993, Tab. 10) fir die Phase von 1968 bis 1991 nach, da8 Spreads
zwischen Kapitalmarktzinsen mit Laufzeiten von einem bis zehn Jahren einer-
seits und einem und zwei Jahren andererseits stationér sind.
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3.4. Test der Erwartungshypothese

In diesem Abschnitt werden die in Kapitel 2.3 dargestellten Tests der Erwar-
tungshypothese mit Euro-DM-Geldmarktsdtzen durchgefiihrt. Analog zu den
Ausfithrungen dort wird zunéchst der Informationsgehalt des Spread zwischen
lang- und kurzfristigem Zins fiir die zukiinftige Entwicklung des Kurzfrist-
zinses untersucht. Im Anschlufl daran wird auf den Informationsgehalt in Zins-
spannen fiir Anderungen langfristiger Zinssétze im Lauf der nichsten Periode
eingegangen. Vorbild fiir die durchgefiihrte Analyse ist die umfangreiche
Untersuchung amerikanischer Zinssétze von Campbell/Shiller (1991).

3.4.1. Der Informationsgehalt des Spread fiir Anderungen
kurzfristiger Zinsen

Der Informationsgehalt der Zinsstruktur fiir Anderungen kurzfristiger Zinsen
kann getestet werden, indem man den Spread bei vollkommener Voraussicht
S"™" auf den aktuellen Spread S = R™ — R\™ regressiert:

+(n-m)j>

n,my* 1 k=1 o (m m n m
G.11) SO = ;(Zi:ORfH{W))—R,( )= a+ SR - R™) +v,
mit k = n/m, wobei j von der bei der Schitzung verwendeten Frequenz der

Daten abhingt. Im Fall von Tages-, Wochen- und Monatsdaten ist j gleich 22, 4
und 1.

Wenn die Erwartungshypothese gilt, sollte der geschitzte Regressions-
koeffizient S nicht signifikant von Eins verschieden sein. Bei der Durchfithrung
der Regression ist zu beachten, dafl die Erwartungsfehler autokorreliert sind
(Hansen/Hodrick (1980)). Die signifikanten ARCH-Effekte der Zinsdnderun-
gen zeigen, daB auch Heteroskedastizitdt bei der Schétzung beriicksichtigt
werden muf3.

Die Tabellen 3.15-3.17 enthalten die Ergebnisse der durchgefiihrten Tests.
Die Varianz-Kovarianzmatrix wurde mit der Methode von Hansen (1982) um
Autokorrelation der Ordnung (n—m)j—1 und Heteroskedastizitit (White
(1980)) bereinigt. Um die positive Definitheit der Kovarianzmatrix sicherzu-
stellen, wurde das Verfahren von Newey/West (1987) verwendet. Da die lang-
fristigen Staatsanleihen Kupon-Anleihen darstellen, mu3 die Testgleichung
(3.11) leicht modifiziert werden. Die adidquate Regressionsgleichung lautet
hier:

46 . . L N
n und m sind Laufzeiten der Zinssétze, ausgedriickt in Monaten.
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my* k-1 m m m
(3.11a) S"**™" = (Z,=0Wi Rfui»,,‘)) -R" =a+fR™ - R™) + Vistk-1yj
mit k = 120/m. Die Gewichte sind definiert als:

(-
w,=g 'L~¥,mit g= -1—_
(1-g" 1+ R
R ist der Mittelwert von R!*” im Beobachtungszeitraum (vgl. Hardouvelis
(1994)).

Der in den Regressionen (3.11) und (3.11a) zugrundegelegte Schitzzeitraum
héngt von der Verfiigbarkeit der Daten ab (vgl. Kapitel 3.2). Es wurde jeweils
der langstens mogliche Zeitraum verwendet. Bei zu kurzem Schitzzeitraum
wird auf eine Darstellung der Ergebnisse verzichtet.

Die Regressionskoeffizienten sind in allen Féllen positiv und oftmals signifi-
kant von Null verschieden. Es wird deutlich, daf insbesondere im kurzfristigen
Bereich Zinsspreads einen signifikanten Informationsgehalt fiir zukiinftige
Zinsanderungen besitzen und daher zur Zinsprognose genutzt werden konnen.
Trotz des Erkldrungsgehalts von Zinsspreads muf} allerdings die Erwartungs-
hypothese mit konstanten Risikopramien (HO: p= l) fiir Euro-DM-Geldmarkt-
zinssdtze in vielen Fillen abgelehnt werden. Das Signifikanzniveau der Null-
hypothese ist hiufig kleiner als 1%. Diese Ergebnisse sind unabhéngig von der
verwendeten Datenfrequenz.

Auffillig sind die hohen Werte der S -Koeffizienten in Regressionen, in
denen der langfristige Zins eine Laufzeit iiber zwei Jahre besitzt. Sie besagen,
daB Transakteure im Untersuchungszeitraum die tatsdchliche Zinsentwicklung
oftmals unterschitzt haben. Dieses Ergebnis ist mit hoher Wahrscheinlichkeit
auf persistente Prognosefehler in der Zeit zwischen 1988 und 1997 zuriickzu-
fithren. Dies wiirde auch die Ablehnung der Kointegrationsbeziehungen am
langen Ende der Zinsstruktur erkldren.

Zudem wird deutlich, da3 der Informationsgehalt des Spread zwischen ein-
und zweiperiodigem Zins fir den Einperiodenzins in einer Periode von der
Laufzeit des einperiodigen Zinses abhéngt. Analog zu den Ergebnissen in den
USA ergibt sich ein U-formiger Verlauf: Wahrend Anderungen des Einmonats-
zinses innerhalb der nédchsten drei Monate gut prognostiziert werden kénnen,
enthdlt der Spread zwischen Zwolf- und Sechsmonatszins keine Informationen
iiber Anderungen des Sechsmonatszinses in einem halben Jahr. Auch der
Einjahreszins in einem Jahr ist unprognostizierbar. Dieses Ergebnis deckt sich
mit dem Resultat von Anker (1993, S. 181). Der Spread zwischen Zehn- und
Fiinfjahreszins kann wiederum zur Prognose des Fiinfjahreszins in finf Jahren
benutzt werden.

6*



84 3. Empirische Untersuchungen der Erwartungshypothese

Tabelle 3.15

Der Informationsgehalt der Euro-DM-Zinsstruktur fiir Anderungen
kurzfristiger Zinsen (Tagesdaten)

n \m 1 Monat 3 Monate 6 Monate 12 Monate 24 Monate 60 Monate
3 Monate 0,6888 *

0,0696

0,1783

<1%

6 Monate 0,5658 * 10,3262 °
0,1112  0,1072
0,1365  0,0404
< 1% < 1%
12 Monate ~ 0,5464 * 0,4127 © 0,3074
0,1989  0,2127  0,2092
0,1186  0,0591  0,0230
< 5% < 1% < 1%
24 Monate  0,8323 °  0,6888  0,4653  0,0984
0,3741 0,4483  0,5221  0,5132
0,3174  0,1927  0,0736  0,0028
>10% >10% >10% < 10%
36 Monate  1,5669 ® 11,5623 * 10,8279  0,2884
0,2968  0,4253  0,6423  0,6623
0,5772  0,4776  0,1608  0,0194
<10% >10% >10% > 10%
48 Monate  2,0568 * 12,3355 % 12,8349 * 11,7687 ° 0,3992
0,2449  0,3033  0,3965  0,8518  0,8167
0,6710  0,6564  0,6479  0,3022  0,0240
< 1% < 1% < 1% >10% > 10%
60 Monate  2,2614 * 12,5627 * 12,9961 * 13,2991 °
0,2721 0,3148  0,3969  0,4393
0,5894  0,6212  0,6123  0,6555

b

< 1% < 1% < 1% < 1%

120 Monate  0,7422 * 11,3264 * 11,5400 * 11,6839 * 0,8091 *
0,1017  0,1099  0,0807  0,0572 0,2374
0,4084  0,6921 0,7895  0,8389 0,1320
< 5% < 1% < 1% < 1% > 10%

Die jeweils erste Zeile zeigt den mit OLS geschitzten 8 -Koeffizienten der Regression (3.11 bzw.
3.11a; j=22). Die zweite Zeile enthalt den heteroskedastizitits- und autokorrelationskonsistenten
Standardfehler (Hansen (1982)). In der dritten Zeile steht das BestimmtheitsmaB der Regression
R?. Die vierte Zeile enthilt das Signifikanzniveau der Hypothese = 1.

a,b.c = signifikant auf 1%,5%, 10% Niveau.
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Tabelle 3.16
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Der Informationsgehalt der Euro-DM-Zinsstruktur fiir Anderungen
kurzfristiger Zinsen (Wochendaten)

n \m 1 Monat 3 Monate 6 Monate 12 Monate 24 Monate 60 Monate
3 Monate 0,6912 *
0,0733
0,1769
< 1%
6 Monate 0,5660 * 0,3518 °
0,1036  0,1087
0, 1421 0,0457
< 1% < 1%
12 Monate  0,5362 * 0,4140 °  0,2934
0,1908  0,2061  0,2096
0,1185  0,0609  0,0210
< 5% < 5% < 1%
24 Monate  0,8077 ° 0,6747  0,4563  0,0862
0,3663  0,4417  0,5121  0,5016
0,3131  0,1904  0,0733  0,0021
>10% >10% >10% < 10%
36 Monate  1,4620 * 11,2204 ° 10,7562  0,2672
0,3265  0,5057  0,6248  0,6444
0,5457  0,3632  0,1453  0,0169
>10% >10% >10% > 10%
48 Monate  2,0341 *  2,3059 * 2,7990 1,5655 ©  0,3823
0,2421 0,2998  0,3969  0,8395  0,8044
0,6745  0,6573  0,6466  0,2635  0,0228
< 1% < 1% < 1% >10% > 10%
60 Monate  2,2883 ® 12,5013 * 12,9396 * 3,2461
0,2745  0,3050  0,3988  0,4924
0,6059  0,6255  0,6137  0,6338
< 1% < 1% < 1% < 1%
120 Monate  0,7312 * 11,3237 * 11,5522 1,7012 0,8507 *
0,0977  0,1081  0,0790  0,0595 0,2580
0,4079  0,6892  0,7913  0,8358 0,1383
< 1% < 1% < 1% < 1% > 10%

Die jeweils erste Zeile zeigt den mit OLS geschitzten f -Koeffizienten der Regression (3.11 bzw.
3.11a; j=4). Die zweite Zeile enthalt den heteroskedastizitits- und autokorrelationskonsistenten
Standardfehler (Hansen (1982)). In der dritten Zeile steht das BestimmtheitsmaB der Regression

R2 Die vierte Zeile enthalt das Signifikanzniveau der Hypothese = 1.
a,b,c = signifikant auf 1%,5%, 10% Niveau.
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Tabelle 3.17

Der Informationsgehalt der Euro-DM-Zinsstruktur fiir Anderungen
kurzfristiger Zinsen (Monatsdaten)

n \m 1 Monat 3 Monate 6 Monate 12 Monate 24 Monate 60 Monate
3 Monate 0,6730 °

0,0829

0,2349

< 1%

6 Monate 0,5610 * 10,2821 °
0,1090  0,1093
0,1445  0,0352
< 1% < 1%
12 Monate  0,5271 * 0,4058 ° 0,316l
0,1774  0,2030  0,2058
0,1209  0,0582  0,0274
< 1% < 1% < 1%
24 Monate  0,8093 ° 0,6721  0,4275  0,0883
0,3567  0,4317  0,5026  0,5008
0,3203  0,1936  0,0660  0,0023
>10% >10% >10% < 10%
36 Monate  1,5157 * 11,2821 * 10,7724  0,2656
0,2709  0,4687  0,6104  0,6500
0,5785  0,3938  0,1490  0,0169
<10% >10% >10% > 10%
48 Monate 11,9732 % 2,2453 * 27211 * 11,7431 0,4415
0,2235  0,2824  0,3841  0,8329  0,8334
0,6635  0,6496  0,6229  0,3021  0,0296
< 1% < 1% < 1% >10% > 10%
60 Monate ~ 2,1909 * 24857 * 12,7395 * 13,2505 °
0,2574  0,2987  0,3384  0,4614
0,5810  0,6125  0,6348  0,6435

b

< 1% < 1% < 1% < 1%
120 Monate  0,7443 * 11,3373 * 11,5648 * 11,7011 * 0,8277 *

0,1025  0,1093  0,0785  0,0575 0,2635

0,4041  0,6907  0,7919  0,8412 0,1193

< 5% < 1% <1% < 1% > 10%

Die jeweils erste Zeile zeigt den mit OLS geschitzten S -Koeffizienten der Regression (3.11 bzw.
3.11a; j=1). Die zweite Zeile enthilt den heteroskedastizitits- und autokorrelationskonsistenten
Standardfehler (Hansen (1982)). In der dritten Zeile steht das BestimmtheitsmaB der Regression
R2 Die vierte Zeile enthalt das Signifikanzniveau der Hypothese f=1.

a,b,c = signifikant auf 1%,5%, 10% Niveau.
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Tabelle 3.18

Der Informationsgehalt der Euro-DM-Zinsstruktur fiir Anderungen
kurzfristiger Zinsen in unterschiedlichen Teilzeitriumen

m -1
m (m) (m) _ (n) (m)
;'- (Zi=0 Rt+i(n{/)) - Rt =a+ iB(RI - Rl ) + vl+(n-m)j

nm\Zeitraum  1/75-8/97  1/75-2/80  3/80-1/85  2/85-8/97  10/88-8/97
3,1 0,6888°  0,8190°  0,6903 "  0,6403%  0,7257°
0,0696 0,0912 0,1414 0,1388 0,0878
0,1783 0,2411 0,1054 0,2431 0,3514
0,3202 0,3816 0, 4660 0,2000 0,1725
6,3 0,3262%  0,3007°  -0,0472 0,6196*  0,6798 *
0,1072 0,1510 0,2450 0,1212 0,1164
0, 0404 0,0370 0, 0004 0,1590 0,2593
0,3882 0,4422 0,5579 0,2517 0,2193
12,6 0,3074 -0,2202 0,0770 0,7338% 10,7338 °
0,2092 0,2664 0,4608 0,2197 0,2197
0,0230 0,0133 0,0006 0, 1466 0, 1466
0,6175 0,6520 0,9253 0,4101 0,4101
24, 12 0,0984
0,5132
0,0028
0,7535
48,24 0,3992
0,8167
0, 0240
0,9931
120, 60 0,8091 °
0,2374
0,1320
0,6322

Die jeweils erste Zeile zeigt den mit OLS geschatzten P -Koeffizienten der Regression (3.11 bzw.
3.11a; j=22). Die zweite Zeile enthilt den heteroskedastizitits- und autokorrelationskonsistenten
Standardfehler (Hansen (1982)). In der dritten Zeile steht das BestimmtheitsmaB der Regression
R2 Die vierte Zeile enthilt die Standardabweichung der Residuen.

a,b,c = signifikant auf 1%,5%, 10% Niveau.
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Zu untersuchen bleibt, ob regimebedingte Anderungen des Erwartungs-
bildungsprozesses auf Finanzmérkten Auswirkungen auf die Regressionsergeb-
nisse haben. Aus diesem Grund wird der Informationsgehalt der Zinsstruktur
fir die Entwicklung kurzfristiger Zinssdtze in einzelnen geldpolitischen
Regimen analysiert. Verwendet werden Zinssdtze mit Laufzeiten n und m, fiir
die n=2m ist. Die Einteilung der geldpolitischen Regime (1/1975-2/1980,
3/1980-1/1985, 2/1985-8/1997) wird im Rahmen einer ausfiihrlichen Diskus-
sion der Geldpolitik der Deutschen Bundesbank in Kapitel 6.3.2.1 erldutert. Ein
vierter Teilzeitraum (10/1988-8/1997) zeigt den Informationsgehalt der Zins-
struktur, wenn flir alle Regressionen der gleiche Schitzzeitraum verwendet
wird. Die Schétzungen von (3.11) basieren auf Tagesdaten (j=22).

Tabelle 3.18 zeigt, daB der hohe Informationsgehalt von Spreads zwischen
Drei- und Einmonatszinsen fiir Anderungen des Einmonatszinses in den nich-
sten beiden Monaten verhéltnismaBig robust ist. Die Erwartungshypothese muf3
in allen Regimen abgelehnt werden. Dagegen variiert der Informationsgehalt
von S fiir Anderungen des Dreimonatszinses in drei Monaten innerhalb der
Teilzeitriume. Im Unterschied zu dem niedrigen Informationsgehalt im
Zeitraum von 1975-1980 und dem insignifikanten Informationsgehalt in der
Phase von 1980-1985, erklart der Spread seit 1985 immmerhin 15% der Ande-
rungen des Dreimonatszinses in drei Monaten. Einem Anstieg des Spread um
einen Prozentpunkt folgt in dieser Phase im Durchschnitt ein Anstieg des
Dreimonatszinses in drei Monaten um 0,6 Prozentpunkte. Ein hoherer Infor-
mationsgehalt nach 1985 ist auch fir S'>® beobachtbar. Die hshere Vorher-
sagbarkeit der Zinsentwicklung wird durch die abnehmende Standardabweich-
ung der Residuen, d.h. den abnehmenden unerkldrten Teil der Regression,
unterstrichen.

3.4.2. Der Informationsgehalt des Spread zwischen
Monatszinsen und Tagesgeldzins

Der Monatszins sollte nach der Erwartungshypothese dem Durchschnitt aus
heutigem und den fiir die ndchsten 30 Tage erwarteten Tagesgeldzinsen ent-
sprechen. Als permanent bzw. persistent angesehene Anderungen des Tages-
geldzinses fithren zu entsprechenden Anderungen des Monatszinses und lassen
den Spread zwischen Tages- und Monatszins am Geldmarkt unveréndert.

Dagegen fithren als transitorisch eingestufte Anderungen des Tagesgeld-
zinses zu einer signifikanten Anderung des Spread zwischen lidngerfristigem
Zins und Tagesgeldzins. Der Spread spiegelt hier die rational erwartete Ande-
rung des Tagesgeldzinses zu seinem "gleichgewichtigen" Wert wider. Wenn
sich das erwartete Szenario im Durchschnitt als korrekt erweist, sollte sich dies
in einem signifikant von Null verschiedenen [ -Koeffizienten zeigen.
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Tabelle 3.19

Der Informationsgehalt der Euro-DM-Zinsstruktur fiir Anderungen
des Tagesgeldzinses in den nichsten Wochen und Monaten

l(Z"_IRI(B) - R/(l) =a +ﬂ(Rr(") - Rr“)) +tv

i=0 r+n-1

n
Zeiraum 1/75-8/97 1/75-2/80 3/80-1/85 2/85-8/97
n=5m=1
B 0,2712° 0,5134° 0,1919 * 0,2966 *
se(f) 0,0496 0,1264 0,0696 0,0675
R? 0,0982 0,0940 0,0892 0,1978
see 0,2656 0,4024 0,2921 0,1576
Hy: f=1 < 1% <1% <1% <1%
n=22m=1
B 0,6218 ° 0,8735 ° 0,4422° 0,6552 °
se(f) 0,0563 0,0623 0,0619 0,0589
R? 0,3255 0,4139 0,2456 0,4226
see 0,3661 0,5493 0,4016 0,1946
Hy: f=1 < 1% < 5% <1% <1%
n=66,m=1
Yij 0,7454 * 0,9611*° 0,6865 * 0,6876 *
se (B) 0,0506 0,0611 0,0744 0,0734
R? 0,4423 0,5517 0,3850 0,4710
see 0,4338 0,5874 0,5174 0,2574
Hy: B=1 <1% > 10% < 1% < 1%

Die jeweils erste Zeile zeigt den mit OLS geschitzten S -Koeffizienten der Regression (3.12). Die
zweite Zeile enthilt den heteroskedastizitdts- und autokorrelationskonsistenten Standardfehler
(Hansen (1982)). In der dritten Zeile steht das BestimmtheitsmaBl der Regression R2 Die vierte
Zeile enthélt die Standardabweichung der Residuen. Die letzte Zeile enthilt das Signifikanzniveau
der Hypothese S=1. a,b,c = signifikant auf 1%,5%, 10% Niveau.
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Tabelle 3.19 enthdlt die Ergebnisse der Regression der durchschnittlichen
Anderung des Tagesgeldzinses in den nichsten 7, 30 und 90 Tagen auf den
Spread zwischen Wochen-, Monats- respektive Dreimonatszins und Tages-
geldzins:

1 n- n
(12) —(TRD)- RO =at AR ROV v,

Da keine Beobachtungen fiir Samstage und Sonntage vorliegen, wird n im
Rahmen der durchgefiihrten Tests gleich 5, 22 bzw. 66 gesetzt. Neben den
Resultaten fiir den Gesamtzeitraum (erste Spalte) wird wiederum der Informa-
tionsgehalt in einzelnen Teilzeitrdumen untersucht.

Die p-Koeffizienten und das BestimmtheitsmaB der Regressionen zeigen,
daB3 der Informationsgehalt des Spread zwischen Monatszins (Dreimonatszins)
und Tagesgeldzins fiir durchschnittliche Anderungen des Tagesgeldzinses im
ndchsten Monat (den nichsten drei Monaten) recht hoch ist. Der durch den
Spread erklarten Teil der Anderungen von Tagesgeldzinsen in den nichsten 30
und 90 Tagen liegt im Gesamtzeitraum bei 32% bzw. 44%. Es ergeben sich
wiederum deutliche Unterschiede zwischen den einzelnen Teilzeitrdumen.
Besonders hervorzuheben ist das geringe R’ in der Phase von Mirz 1980 bis
Januar 1985. Der nicht durch die Regression erklarte Teil der durchschnitt-
lichen Anderungen des Tagesgeldzinses ist stetig zuriickgegangen. Eine ein-
gehende Analyse der hierfiir relevanten Zusammenhinge erfolgt in Kapitel 6.

Im Unterschied zu diesen Resultaten ist der Erkldrungsgehalt von Spreads
zwischen Wochen- und Tagesgeldzins fiir durchschnittliche Anderungen des
Tagesgeldzinses in den nichsten 7 Tagen prinzipiell gering. Offensichtlich
haben Anderungen des Tagesgeldzinses iiber Wochenfrist weitgehend persi-
stenten Charakter. In einem Szenario, in dem an verschiedenen Tagen gehal-
tene Bankeinlagen vollkommene Substitute sind, ist dieses Ergebnis wenig
verwunderlich. Auch hier ist der Informationsgehalt im zweiten Teilzeitraum
tiberdurchschnittlich gering.

Die Erwartungshypothese der Zinsstruktur mit konstanten Risikoprdmien
wird in 10 von 12 Fillen auf einprozentigem Niveau abgelehnt. Lediglich in
einer Regression ist der S -Koeffizient nicht signifikant von Eins verschieden.

3.4.3. Der Informationsgehalt des Spread fiir Anderungen
langfristiger Zinsen

In Kapitel 2.3.4 wurde gezeigt, daB der geschitzte Koeffizient & der
Regression
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(m) (m)
(RI - RI )j + vm,l+ng/‘

bei Giiltigkeit der Erwartungshypothese und konstanten Risikoprdmien nicht
signifikant von Eins abweichen darf. Die Tabellen 3.20-3.22 enthalten die Er-
gebnisse der mit Tages-, Wochen und Monatsdaten (j=22, 4, 1) durchgefiihrten
Regression (3.13) flir unterschiedliche Kombinationen von Zinssdtzen mit
Laufzeiten m und n zwischen einem und 120 Monaten (1< m<n <120 ).47 Der
Schitzzeitraum der Regression ist von der fiir die einzelnen Zinssétze verflig-
baren Zahl der Beobachtungen abhingig. Der maximale Schitzzeitraum reicht
von 1975-1997.

Die Ergebnisse in Tabelle 3.20 zeigen, daB die Steigung der Zinsstruktur
keine signifikanten Informationen iiber Anderungen des n-periodigen Zinses
innerhalb der nichsten m Perioden enthilt. Das R * der Regressionen ist nahezu
Null. Aufgrund der hohen Standardfehler 148t sich allerdings auch die Hypo-
these 5=1 auf einem Signifikanzniveau von 10% hiufig nicht ablehnen. In
vielen Féllen ist der Regressionskoeffizient negativ. Der Spread prognostiziert,
wenn {iberhaupt, Anderungen langfristiger Zinsen in die falsche Richtung.
Dieses Resultat ist unabhdngig von der gewdhlten Datenfrequenz (vgl. Tabelle
3.21und 3.22)."®

Tabelle 3.23 enthdlt die Ergebnisse der mit Tagesdaten durchgefiihrten
Regression (3.13) in unterschiedlichen geldpolitischen Regimen. Wie im Ge-
samtzeitraum sind die & -Koeffizienten in den einzelnen Teilzeitrdume in der
Mehrzahl nicht signifikant von Null verschieden. Das Bestimmtheitsmafl der
Regression liegt in der Regel deutlich unter 5%. Die Ergebnisse fiir Geldmarkt-
sdtze mit einer maximalen Laufzeit von einem Jahr zeigen aber auch, dafl die
Prognostizierbarkeit von Anderungen des Langfristzinses zugenommen hat:
wihrend in der Phase zwischen Mérz 1980 und Januar 1985 die entsprechen-
den & -Koeffizienten ein negatives Vorzeichen besitzen, sind seit Februar 1985
alle Koeffizenten - z.T. signifikant - positiv. Dagegen sind Anderungen des
zehnjéhrigen Kapitalmarktzinses innerhalb der nichsten ein- bis zwolf Monate
generell unprognostizierbar. Ein spezifisches Muster existiert nicht.

(3.13) (R"™ -R"™)=c+§ (—

1+mj
n—m

*” Im Fall der Staatsanleihe wurde n in (3.13) durch die Duration Dy, ersetzt.

“ In Kapitel 2 wurde darauf hingewiesen, daB sich fiir n=2m die & -Koeffizienten in
den Tabellen 3.20-3.22 aus den B-Koeffizienten der Tabelle 3.15-3.17 errechnen lassen.
Beispielsweise ergibt sich fiir m=6 (aus Tabelle 3.22): $=2*0.3074 - 1=-0,3852.
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Tabelle 3.20

Der Informationsgehalt der Euro-DM-Zinsstruktur fiir einperiodige
Anderungen langfristiger Zinsen (Tagesdaten)

n\m 1 Monat 3 Monate 6 Monate 12 Monate 24 Monate 60 Monate
3 Monate

6 Monate 0,3422  -0,3476
0,2393 0,2144
0,0038 0,0118

< 1% < 1%

12 Monate  0,0956 -0,3852
0,2746 - 0,4183
0,0002 0,0090
< 1% <1%

24 Monate  0,5754 0,3828 -0, 8033
0,6489 0,8532 - 1,0265
0,0045 0,0042 0,0445
> 10% > 10% < 10%

36 Monate  0,3826 0,1148  -0,2393  -0,9487
0, 8206 1,0628 1,1435 1,2796
0,0014 0,0003 0,0018 0,0418
> 10% > 10% > 10% > 10%

48 Monate  0,1719  -0,0252  -0,3559  -0,9729  -0,2016
0,8964 1,1150 1,1798 1,3611 1,6333
0,0002 0,0000 0,0035 0,0363 0,0016
> 10% > 10% > 10% > 10% > 10%

60 Monate  0,0340  -0,1012  -0,3921  -0,8559  -0,0645
0,9858 1,1824 1,2290 1,4128 1,7964
0,0000 0,0001 0,0036 0,0244 0,0001
> 10% > 10% > 10% > 10% > 10%

120 Monate -0,2532  -0,1742 0,1970 0,6923 -0,6775
0,7372 0,8623 0,8483 0, 8807 - 0,4922
0,0003 0,0004 0,0009 0,0199 0,0242
> 10% > 10% > 10% > 10% < 1%

Die jeweils erste Zeile enthilt den 5~Koeffizienten der mit OLS geschitzten Regression (3.13;
j=22). Die zweite Zeile enthilt den heteroskedastizitits- und autokorrelationskonsistenten Stan-
dardfehler (Hansen (1982)). In der dritten Zeile steht das BestimmtheitsmaB der Regression R2.
Die vierte Zeile enthilt das Signifikanzniveau der Hypothese 6= 1. In Fallen, in denen n/m > 6 ist
und Zinssatze mit den benotigten Fristigkeiten nicht vorliegen, wird R(n-m:t+m) durch R(n:t+m)
approximiert.a,b,c kennzeichnet signifikante Teststatistiken auf 1%- ,5%- und 10%- Niveau.
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Tabelle 3.21

Der Informationsgehalt der Euro-DM-Zinsstruktur fiir einperiodige
Anderungen langfristiger Zinsen (Wochendaten)

n\m 1 Monat 3 Monate 6 Monate 12 Monate 24 Monate 60 Monate
3 Monate

6 Monate 0,4431 -0,2693
0,2295 0,2174
0,0071 0,0084

< 1% < 1%

12 Monate 00,1031 -0,4132
0,2674 - 0,4191
0,0002 0,0105
< 1% < 1%

24 Monate  0,5719 0,4004 -0, 8347
0,5823 0,8392 - 1,0033
0,0050 0,0047 0,0499
> 10% > 10% < 10%

36 Monate  0,3685 0,1247  -0,2290  -0,9565
0,7346 1,0450 1,1181 1,2542
0,0014 0,0003 0,0017 0,0439
> 10% > 10% > 10% > 10%

48 Monate  0,1548  -0,0233  -0,3484  -0,9829  -0,2354
0,8024 1,0950 1,1547 1,3329 1,6088
0,0002 0,0000 0,0038 0,0381 0,0022
> 10% > 10% > 10% > 10% > 10%

60 Monate  0,0315  -0,0990  -0,3932  -0,8820  -0,1102
0, 8857 1,1615 1,2039 1,3804 1,7755
0,0000 0,0001 0,0037 0,0266 0,0004
> 10% > 10% > 10% > 10% > 10%

120 Monate -0,1853  -0,1893 0,1785 0, 6844 -0,6432
0,6777 0,8486 0,8353 0, 8666 - 0,4984
0,0002 0,0004 0,0008 0,0199 0,0240
> 10% > 10% > 10% > 10% < 1%

Die jeweils erste Zeile enthélt den &Koeffizienten der mit OLS geschitzten Regression (3.13;
j=4). Die zweite Zeile enthilt den heteroskedastizitéts- und autokorrelationskonsistenten Stan-
dardfehler (Hansen (1982)). In der dritten Zeile steht das BestimmtheitsmaB der Regression R2.
Die vierte Zeile enthilt das Signifikanzniveau der Hypothese 6= 1. In Fillen, in denen n/m > 6 ist
und Zinssitze mit den bendotigten Fristigkeiten nicht vorliegen, wird R(n-m:t+m) durch R(n:t+m)
approximiert. a,b,c kennzeichnet signifikante Teststatistiken auf 1%- ,5%- und 10%- Niveau.
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Tabelle 3.22

Der Informationsgehalt der Euro-DM-Zinsstruktur fiir einperiodige
Anderungen langfristiger Zinsen (Monatsdaten)

n\m 1 Monat 3 Monate 6 Monate 12 Monate 24 Monate 60 Monate
3 Monate

6 Monate  0,6593°  -0,4359
0,3407  0,2186
0,0146  0,0213
>10% < 1%

12 Monate  0,3802 -0,3678
0,3585 - 0,4116
0,0033 0,0094
< 5% < 1%

24 Monate  0,7337 0,3660 -0,8233
0,7540 0, 8607 - 1,0016
0,0084 0,0040 0,0481
> 10% > 10% < 10%

36 Monate ~ 0,5385 0,1012  -0,3058  -0,9574
0,9021 1,0772 1,1287 1,2614
0,0032 0,0002 0,0030 0,0431
> 10% > 10% > 10% > 10%

48 Monate  0,3800 0,0126  -0,3526  -0,9547  -0,1171
0,9694 1,1198 1,1588 1,3427 1,6668
0,0013 0,0000 0,0035 0,0353 0,0005
> 10% > 10% > 10% > 10% > 10%

60 Monate  0,2345  -0,0768  -0,4113  -0,8374  -0,0057
1,0941 1,1898 1,2093 1,3890 1,8029
0,0004 0,0001 0,0040 0,0237 0,0000
> 10% > 10% > 10% > 10% > 10%

120 Monate -0,1401  -0,1588 0,2265 0,7380 -0,5988
0,8110 0, 8646 0,8530 0,8610 - 0,5089
0,0001 0,0003 0,0012 0,0231 0,0187
> 10% > 10% > 10% > 10% < 1%

Die jeweils erste Zeile enthilt den &Koeffizienten der mit OLS geschitzten Regression (3.13;
j=1). Die zweite Zeile enthilt den heteroskedastizitdts- und autokorrelationskonsistenten Stan-
dardfehler (Hansen (1982)). In der dritten Zeile steht das BestimmtheitsmaB der Regression R2.
Die vierte Zeile enthilt das Signifikanzniveau der Hypothese §= 1. In Fillen, in denen n/m > 6 ist
und Zinssitze mit den benotigten Fristigkeiten nicht vorliegen, wird R(n-m:t+m) durch R(n:t+m)
approximiert. a,b,c kennzeichnet signifikante Teststatistiken auf 1%- ,5%- und 10%- Niveau.
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Tabelle 3.23

Der Informationsgehalt der Euro-DM-Zinsstruktur fiir einperiodige
Anderungen langfristiger Zinsen in unterschiedlichen Teilzeitriumen

n,m \Zeitraum 1/75-8/97 1/75-2/80 3/80-1/85 2/85-8/97 10/88-8/97

6,1 0,3422 0,0213 -0,3234 0,7945° 1,0532°
0,2393 0,3730 0,6324 0,3591 0,3011
0,0038 0,0000 0,0017 0,0310 0,0678
12, 1 0,0956 -0,8681 -0,7705 0,8440° 1,0498°
0,2746 0,4440 0,7647 0,4267 0,3785
0,0002 0,0159 0,0055 0,0173 0,0345
6,3 -0,3476 -0,3985 -1,0944°  0,2391 0,3596
0,2144 0,3021 0,4899 0,2424 0,2328
0,0118 0,0166 0,0567 0,0070 0,0239
12,6 -0,3852 -1,4405°  -0,8461 0,4676 0,4014
0,4183 0,5328 0,9216 0,4394 0,4517
0,0090 0, 1260 0,0186 0,0171 0,0189
120, 1 -0,2532* *¥* -0,3804 -0,4938 -0,3864
0,7372 1,4286 0,9037 0,9344
0,0003 0,0006 0,0010 0,0009
120, 3 -0,1742* ** -0,7007 -0,2794 -0,3342
0,8623 1,7134 0,9986 1,0590
0,0004 0,0047 0,0012 0,0019
120, 6 0,1970 * x* 0,2136 -0,3305 -0,4631
0,8483 1,5590 1,0077 1,0475
0,0009 0,0008 0,0031 0,0064
120, 12 0,6923* ** 1,1896 0,0564 -0,1957
0,8807 - 1,2308 1,0513 1,0972
0,0199 0,0419 0,0002 0,0018

Die jeweils erste Zeile enthilt den &~Koeffizienten der mit OLS geschitzten Regression (3.13;
j=22). Die zweite Zeile enthilt den heteroskedastizitits- und autokorrelationskonsistenten Stan-
dardfehler (Hansen (1982)). In der dritten Zeile steht das Bestimmtheitsmaf} der Regression R2. In
Fillen, in denen n/m > 6 ist und Zinssitze mit den benétigten Fristigkeiten nicht vorliegen, wird
R(n-m:t+m) durch R(n:t+m) approximiert. * Der Schitzzeitraum beginnt im April 1977. ** Auf-
grund des kurzen Schitzzeitraums wird auf eine Darstellung der Ergebnisse verzichtet.

a,b,c kennzeichnet signifikante Teststatistiken auf 1%- ,5%- und 10%- Niveau.
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3.4.4. Die Bedeutung von Spezifikationsfehlern

Die durchgefiihrten Tests zeigen, dafl die Erwartungshypothese mit konstan-
ten Risikopramien in der Mehrzahl der betrachteten Fille abgelehnt wird. Eine
mogliche 6konometrische Ursache fiir diese negativen Evidenzen sind Fehler
bei der Erfassung von Zinssétzen.

Betrachtet sei beispielsweise ein Fall, in dem der langfristige Zins R"
fehlerhaft erfaBt wird und der Erfassungs- oder Meffehler &, einem white-
noise Prozef} folgt. Unter dieser Annahme ist die abhdngige Variable gleich
RO-™ _ R™ = R"m _R™'_g  und der Spread R" —R"™ entspricht
R™'—R"™ + g, , wobei R"' der unbeobachtbare, "wahre" Wert des lang-
fristigen Zinses ist. Es 148t sich zeigen, daB in diesem Fall der 5&~Koeffizient in
Gleichung (3.11) verzerrt geschétzt wird. Die Verzerrung betrdgt fur allge-

meine m, n:

n—m " m n-m ,; ,
(3.14) - -Cov(—g,,e,)/Var(R,( )~ R ))z i -0'5/0'16}”,_&(,,,) .
GemaB (3.14) wird in Zinsstrukturregressionen vom Typ (3.13) der Spread-
Koeffizient tendenziell zu klein geschitzt. Dies ist auch fiir die anderen be-
trachteten Regressionen der Fall (Pindyck/Rubinfeld (1991, S. 161)). Die Ver-
zerrung nimmt ab, wenn Mef@fehler autokorreliert sind (vgl. Hardouvelis (1994,
S. 265 ff)).

Die Moglichkeit eines MeBfehlers wird in 6konometrischen Anwendungen
haufig vernachldssigt, in der Hoffnung, daB dieser lediglich zu geringen Ver-
zerrungen fiihrt.* Eine Methode, mit der Meffehlern Rechnung getragen wird,
ist die Schdtzung mit Instrumentenvariablen. Die Ergebnisse der mit Instru-
mentenvariablen geschitzten Regressionen (3.11) und (3.13) fiir Monatsdaten
sind in den Tabellen 3.17a und 3.22a aufgefiihrt. Bei der Schitzung wurden
acht Instrumentenvariable benutzt: vier Lags des Spread und vier verzogert
abhingige Variable.

Ein Vergleich der Ergebnisse zeigt, dafl hinsichtlich der Giiltigkeit der
Erwartungshypothese respektive des Informationsgehalts von Spreads die
Resultate der Instrumentenvariablen- und OLS-Schédtzungen nahezu identisch
sind.”° Dies gilt auch dann, wenn bei der Schitzung eine hohere Anzahl Hilfs-

* Eine explizite Analyse der Auswirkungen fehlerhaft erfaiter Daten auf den
Erwartungswert des OLS-Schétzers fiir den Regressionskoeffizienten findet man bei
Rinne (1998).

*® Die Abweichungen zwischen den beiden Schitzmethoden sind um so stérker, je
niedriger die bei der Schitzung verwendete Datenfrequenz ist. Dies ist darauf
zuriickzufiihren, da3 monatliche Meffehler einen stidrkeren white-noise Charakter haben
als tagliche Fehler.
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Tabelle 3.17a

Der Informationsgehalt der Euro-DM-Zinsstruktur fiir Anderungen
kurzfristiger Zinsen, Instrumentenvariablen-Schitzung

n\m 1 Monat 3 Monate 6 Monate 12 Monate 24 Monate 60 Monate
3 Monate  0,5545°

0,1592

0,2667

< 1%

6 Monate  0,5144°  0,3751°
0,1756  0,1587
0,1807  0,0496
< 1% < 1%
12 Monate  0,5363°  0,4606°  0,3031
0,2466  0,2579  0,2746
0,1477  0,0760  0,0347
<10%  <5% < 5%
24 Monate  0,7932°  0,6471  0,4031  0,0888
0,3428  0,4000  0,4610  0,5086
0,3375  0,2033  0,0638  0,0006
>10% >10% >10% > 10%
36 Monate  1,4425"% 1,1791% 0,6817  0,1927
0,2615  0,4258  0,5380  0,5794
0,5857  0,3932  0,1365  0,0089
<10% >10% >10% > 10%
48 Monate  1,8536°  2,0575%  2,4785°  1,4879°  0,2959
0,1990  0,2334  0,3189  0,7004  0,7159
0,6641 0,6327  0,5657  0,2412  0,0212
< 1% < 1% < 1% >10% > 10%
60 Monate  2,0801°%  2,2920" 2,4796" 2,9845°
0,2054  0,2424  0,2719  0,4278
0,5625  0,5761 0,5676  0,5290

< 1% < 1% < 1% < 1%
120 Monate  0,7737%  1,3735%  1,6009" 1,7333° 1,2894°
0,1224  0,1171 0,0843  0,0560 0,6022
0,4026  0,6834  0,7869  0,8382 0,0000
<10% <1% < 1% < 1% > 10%

Vgl. Tabelle 3.17. Die Regressionskoeffizienten wurden mit der Instrumentenvariablen-Methode
geschitzt. Es wurden acht Instrumente benutzt: vier Lags des Spread und vier verzogert abhingige
Variable.

7 Wasmund
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Tabelle 3.22a

Der Informationsgehalt der Euro-DM-Zinsstruktur fiir einperiodige
Anderungen langfristiger Zinsen; Instrumentenvariablenschitzung

n\m 1 Monat 3 Monate 6 Monate 12 Monate 24 Monate 60 Monate

3 Monate

6 Monate 0,3402  -0,2497
0,3960 0,3174
0,0143 0,0126
< 10% < 1%

12 Monate ~ 0,0885 -0,3938
0,4295 0, 5491
0,0017 0,0044
< 5% < 5%

24 Monate 0, 1842 0,2354 -0,8224
0,7488 0,8390 1,0172
0,0027 0,0026 0,0696
> 10% > 10% < 10%

36 Monate -0,0650  -0,1248  -0,3947  -0,9736
0,9089 1,0631 1,1197 1,2450
0,0000 0,0000 0,0041 0,0569
> 10% > 10% > 10% > 10%

48 Monate  -0,1380  -0,2168  -0,4517  -0,9720  -0,4081
0,9524 1,1069 1,1562 1,3099 1,4318
0,0000 0,0000 0,0044 0,0455 0,0063
> 10% > 10% > 10% > 10% > 10%

60 Monate  -0,2457  -0,3226  -0,5196  -0,8427  -0,3788
1,0744 1,1810 1,2099 1,3449 1,5353
0,0000 0,0000 0,0049 0,0306 0,0034
> 10% > 10% > 10% > 10% > 10%

120 Monate -0,3384  -0,0510 0,3733 0,9048 -1,4908
0,9447 0,9155 0, 8885 0, 8821 1,1633
0,0000 0,0001 0,0018 0,0244 0,0000
> 10% > 10% > 10% > 10% < 5%

Vgl. Tabelle 3.22. Die Regressionskoeffizienten wurden mit der Instrumentenvariablen-Methode
geschitzt. Es wurden acht Instrumente benutzt: vier Lags des Spread und vier verzogert abhingige
Variable.
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variable verwendet wird. Daraus 146t sich schlieBen, daB3 im Fall der hier be-
trachteten Daten Meffehler nur eine untergeordnete Rolle spielen oder hoch
autokorreliert sind.’'

3.5. Zusammenfassung

Im vorliegenden Kapitel wird die Giiltigkeit der Erwartungshypothese der
Zinsstruktur zwischen Januar 1975 und August 1998 anhand von Kassazins-
sétzen fur am Euro-DM-Geldmarkt gehandelte Einlagen mit Laufzeiten von
einem Tag bis zu funf Jahren untersucht. Die zundchst durchgefiihrte deskrip-
tive Analyse der Daten ergibt:

1. Der Mittelwert der Euro-DM-Geldmarktsédtze fir Laufzeiten iiber einem
Monat steigt mit zunehmender Laufzeit der Einlagen an. Umgekehrt geht die
Varianz der Zinssitze mit steigender Laufzeit zuriick.

2. Die einmal differenzierten Zinszeitreihen sind nicht normalverteilt und
weisen signifikante ARCH-Effekte auf. Diese Effekte gehen mit zunehmen-
der Aggregation der Daten verloren.

Im AnschluB werden die Integrations- und Kointegrationseigenschaften der
Zinszeitreihen tiberpriift. Daraus ergeben sich folgende Konsequenzen

3. Die betrachteten Zinssdtze sind instationdre Prozesse mit einem Integra-
tionsgrad von Eins.

4. Zinssétze fur am Euro-DM-Geldmarkt gehandelte Einlagen mit Laufzeiten
von einem Tag bis zu einem Jahr sind kointegriert. Dagegen existiert keine
Kointegrationsbeziehung, wenn die Laufzeit wenigstens einer der Zinssitze
groBer ist als ein Jahr. Dieses Ergebnis 146t sich als "schwache" Evidenz fiir
die Giiltigkeit der Erwartungshypothese am kurzen Ende der Zinsstruktur
interpretieren.

Die Ergebnisse der Zinsstrukturregressionen fiir bundesdeutsche Geld-
marktzinsen sind mit den Resultaten fiir amerikanische Zinssdtze vergleichbar.
Es gilt:

5! Eine drittes Schitzverfahren, bei dem zusétzliche Restriktionen, die unter der
Rationalen Erwartungstheorie der Zinsstruktur Giiltigkeit besitzen, beriicksichtigt
werden konnen, ist die von Hansen (1982) entwickelte "verallgemeinerte Momenten-
methode" (GMM). Im Fall der mit GMM geschitzten Regressionen (3.11) und (3.13)
ergeben sich nahezu identische Ergebnisse wie in Tabelle 3.17a und 3.22a. Als
Instrumentensatz wurde der gleiche Vektor wie im Fall der Instrumentenvariablen-
schitzung verwendet. Die Tatsache, daB das Signifikanzniveau fir den Test der
tiberidentifizierenden Restriktionen grofler als 0,1 ist, spricht fiir die Erwartungstheorie.

7%
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5. Die Erwartungshypothese der Zinsstruktur in Verbindung mit der Annahme
rationaler Erwartungen und konstanter Risikoprdmien wird fiir bundesdeut-
sche Geldmarktzinssdtze hiufig verworfen. Die geschitzten Koeffizienten
liegen in der Regel deutlich unter Eins.

6. Die empirischen Evidenzen zeigen, daB3 die Spanne zwischen Monats- bzw.
Dreimonatszins und Tagesgeldzins einen hohen Informationsgehalt fiir
durchschnittliche Anderungen des Tagesgeldzinses in den néchsten ein und
drei Monaten besitzt. Auch Anderungen des Einmonatszinses in den nach-
sten beiden Monaten sind prognostizierbar.

7. Im Unterschied zur USA enthélt der Spread zwischen Sechs- und Drei-
monatszins signifikante Informationen iiber Anderungen des Dreimonats-
zinses in drei Monaten.

8. Spreads zwischen Zwolf- und Sechsmonatszins und zwischen Zwei- und
Einjahreszins enthalten im Gesamtzeitraum (weitgehend) keine Informa-
tionen iiber die Anderung des Sechsmonatszinses in sechs Monaten und
iiber die Anderung des Einjahreszinses in einem Jahr.

9. Anderungen von Zinssitzen mit Laufzeiten iiber zwei Jahren lassen sich
verhéltnisméfig gut anhand der Zinsstruktur prognostizieren.

10. Spreads zwischen lang- und kurzfristigen Zinssdtzen enthalten normaler-
weise keine signifikanten Informationen iiber Anderungen des langfristigen
Zinses in der Laufzeit des kurzfristigen Zinses. Die geschitzten Koeffi-
zienten sind nicht selten negativ.

11. Der Informationsgehalt der aus Geldmarktsdtzen mit Laufzeiten von einem
Monat bis zu einem Jahr gebildeten Spreads fiir zukiinftige Anderungen
von Lang- und Kurzfristzinsen variiert innnerhalb einzelner Teilzeitrdume.
Seit 1985 kann die Entwicklung von Geldmarktsitzen tendenziell besser
prognostiziert werden als in der Phase zuvor.

12. Die unter 3.-11. aufgefiihrten Ergebnisse sind unabhingig von der zu-
grundegelegten Frequenz der Daten. Sie sind ebenfalls weitgehend robust
gegeniiber dem verwendeten Schétzverfahren (OLS-, I[V- oder GMM).

Die Zusammenfassung verdeutlicht, daB fir deutsche Geldmarktzinssétze
ebenfalls ein U-formiger Zusammenhang zwischen den geschitzten [ -Koeffi-
zienten und der Laufzeit des einperiodigen Zinses besteht. Wie auch in den
USA, sind kurzfristige Anderungen langfristiger Zinssitze in der Regel un-
prognostizierbar.

In den folgenden Abschnitten werden zunichst die vorhandenen Erklarungs-
ansitze dieser Zinsstrukturpuzzle beschrieben. Anschlieend wird tiberpriift, ob
und inwieweit diese Ansétze geeignet sind, die empirischen Evidenzen fiir die
bundesdeutsche Zinsstruktur zu erkldren.
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4.1. Der Einfluf} zeitvariabler Risikoprimien
auf Tests der Erwartungshypothese

Im vorangegangenen Kapitel wurde gezeigt, da die Erwartungshypothese
der Zinsstruktur mit konstanten Risikoprdmien fiir deutsche Zinssitze in der
Regel abgelehnt wird. Wie im Fall der amerikanischen Zinsstruktur liegen die
empirischen Schitzwerte der /- und &Koeffizienten meist signifikant unter-
halb des theoretischen Werts von Eins. Diese Ergebnis impliziert, daf a) die
Erwartungstheorie der Zinsstruktur die Beziehung zwischen Zinssitzen unter-
schiedlicher Fristigkeit nicht addquat darstellt, b)die Annahme konstanter
Risikoprdmien falsch ist oder c) die Annahme rationaler Erwartungen nicht
zutrifft. Die folgenden Uberlegungen verdeutlichen, welche Auswirkungen
zeitvariable Risikoprdmien auf die Wahrscheinlichkeitslimites der /- und &
Schitzer haben. Im Anschlufl daran wird ein Modell spezifiziert, das in der
Lage ist, zeitvariable Risikoprdmien empirisch zu erfassen.

4.1.1. Zeitvariable Risikoprimien und Anderungen kurzfristiger Zinsen

Die Erwartungstheorie besagt, da3 der Spread zwischen lang- und kurz-
fristigem Zinssatz die am Markt erwarteten Anderungen kurzfristiger Zinssétze
widerspiegelt und daher benutzt werden kann, um kurzfristige Zinsen zu prog-
nostizieren. Eine konstante Risikoprdmie hat keinen EinfluB auf den Informa-
tionsgehalt des Spread. Dagegen werden im Fall zeitvariabler Risikoprdamien
die im Spread enthaltenen Informationen iiber erwartete Zinsanderungen von
Informationen iiber erwartete Risikopramien tiberlagert. Dies kann dazu fiihren,
daf3 der Spread keinen Informationsgehalt fiir zukiinftige Zinsédnderungen auf-
weist, obwohl von Transakteuren Zinsédnderungen erwartet werden. Die folgen-
de Analyse gibt Aufschluf} iiber die relevanten Zusammenhinge.

Unter der Annahme zeitvariabler Risikoprdmien ist Gleichung (2.36)

(2.36) %(R,(R -RO)=a+B(R - RY)+u,,,
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eine Regression mit fehlendem Regressor (des zeitvariablen Teils der Risiko-
pramie), so dafl g verzerrt geschitzt wird. Der Wahrscheinlichkeitslimes des
OLS-Schatzers fiir lautet:*

Cov(1(RY - RV),(R? - R™)

1+]

Var(R? - R®)

@.1) plimB=

Unterstellt man die Giiltigkeit der Erwartungshypothese
RO = (RO + £ RY) 00,

mit ®!""” als Risikoprimie, und geht von rationalen Erwartungen
RV = E,R") +u,,, aus, folgtaus (4.1):

1+1 1+1

Cov(1(EARY +u,,), 1 (EARY)+6(™)

141

Var(L(E,AR)) +6!™)

4.2) plimB=

wobei EARY =E, R -~ R" die zum Zeitpunkt t erwartete Anderung des

einperiodigen Zinses in der nidchsten Periode darstellt. Durch Umformen von
(4.2) erhilt man:

- Cov(EARD,EAR() +20")  Cov(u,,, EARY +20(")
(4.3) plimg= 0 ) * (1) (L)
Var(E,AR +200 ) Var(E,AR,+|+2®,- )

1+1

Bei rationalen Erwartungen ist der Prognosefehler #,,, nicht mit Informati-
onen korreliert, die zum Zeitpunkt der Prognose verfiigbar sind. Dies bedeutet,
daf3 er auch mit erwarteten Zinsédnderungen und der (erwarteten) Risikopramie
unkorreliert sein muf. Damit ist der zweite Ausdruck auf der rechten Seite Null
und Ausdruck (4.3) wird zu:

(Var(E,AR,Q),) +Cov(EARY, 2@5“”))
Var(EARS,) +Var(20(") +2- Cov(E,AR ,2®5u>)) '

(4.4) plimB= (

Bezeichnet man die Varianz von E,AR') als O'Z(E,AR,(PI), die Varianz von
o' als o-zg(af"’) und den Korrelationskoeffizienten zwischen E AR und
©"™ als p, 1aBt sich wegen Cov(E,AR',),0"") = po(®("") Gleichung (4.4)
umformen zu

%2 Vgl. Fama (1984), S. 524.
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(O’Z(E, (i),) + 2,00'(E, (1)1)0.(651,1)))
O'Z(E,AR,(,I,)I) + 40‘2(@?'])) + 4PO'(E,AR,('+)1)O-(®§“))\’ .

(4.5) plimB= (

Hieraus lassen sich unmittelbar folgende Sachverhalte ableiten:

1. Bei einer Varianz der Risikopramie von Null konvergiert ,23 in Wahrschein-
lichkeit gegen Eins. Um Abweichungen von Eins zu erkldren, benétigt man
zeitvariable Risikopramien.

2. Ist die Risikoprdmie mit erwarteten Zinsanderungen unkorreliert, ist der
Wahrscheinlichkeitslimes des OLS-Schitzers fiir S kleiner als Eins.

3. Der Wahrscheinlichkeitslimes des f-Schitzers liegt um so naher an Eins, je
groBer die Varianz erwarteter Zinsénderungen und je kleiner die Varianz
der Risikopramie ist.

4. Ein negativer Wahrscheinlichkeitslimes fiir £ ist moglich bei geringer
Varianz der erwarteten Zinsénderung und hinreichend negativer Korrelation
zwischen erwarteten Zinsanderungen und Risikoprz’imien.53

Gleichung (4.5) zeigt, daB} auch bei Giiltigkeit der Erwartungshypothese der
Wahrscheinlichkeitslimes von S nicht notwendigerweise Eins betragen muf3(!)
Entscheidend fiir plim £ ist die Varianz erwarteter Zinsdnderungen, die Vari-
anz der Risikopramie und die Korrelation zwischen Risikopramie und erwarte-
ten Zinsdnderungen. Abbildung 4.1 stellt fir unterschiedliche Korrelationen
zwischen Risikoprdmie und erwarteter Zinsénderung den funktionalen Zusam-
menhang dar, der zwischen plim # und der Varianz erwarteter Zinsanderungen
(bei gegebener Varianz der Risikoprimie) besteht.

Es wird deutlich, da8 mit zunehmender Varianz der erwarteten Zinsinde-
rungen plim # gegen Eins konvergiert. Plim § ist Null, wenn keine Zins-
dnderungen erwartet werden. In einem Szenario, in dem kurzfristige Zinssétze
unprognostizierbar sind (einem random-walk-Prozef3 folgen), konnen schon
geringe Variationen der Risikopriamie zu einer Ablehnung der Erwartungs-
hypothese fuhren.>*

3 Jorion/Mishkin (1991, S. 76) finden, daB in den USA, der Schweiz, Grofbri-
tannien und Deutschland die Korrelation zwischen der erwarteten Anderung des
Einjahreszinses in den néchsten ein, zwei, drei und vier Jahren und der entsprechenden
Risikopramie im Bereich zwischen -0,5 und -0,9 liegt.

** Mankiw/Miron (1986, S. 218) =zeigen, daB die Unprognostizierbarkeit von
Zinsénderungen allein nicht zu einer Ablehnung der Erwartungshypothese fiihrt. Bei
konstanten Risikopramien und Zinsdnderungserwartungen von Null werden die
Standardfehler der Regressionskoeffizienten unendlich, so daB die Hypothese =1 nicht
abgelehnt werden kann.
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plim(z)

15
P =-0.9
1 p =05
P =0.0

0.5

/ — O%(E, ARy1)
05

Abbildung 4.1: plim ,23 und die Varianz erwarteter Zinsanderungen

Um beurteilen zu konnen, ob Risikoprdmien tatsachlich zeitvariabel sind
und wie stark sie im Verhiltnis zu erwarteten Zinsénderungen variieren, re-
gressiert Fama (1984) die ex-post realisierte Risikopramie auf den Zinsspread:

1 1
(4.6) E(Hf“) -RV)= % +b(R® — RV)+ e
Der Wahrscheinlichkeitslimes des OLS-Schitzers fiir b ist:

(402@)+2p0(E,ARD)o(0}™))
(o*(E,ARD) +40%(©() + 4po(E,ARD)o(0())

1+1

(4.7) plimb =

Bei Giiltigkeit der Erwartungshypothese, konstanten Risikopramien und
rationalen Erwartungen ist plim b=0. Ein Wert fur b der signifikant grofBer ist
als Null, ist ein Indikator dafiir, dal die Zinsstruktur Informationen iiber
erwartete Risikoprdmien enthalt.*’

Die Addition der Regressionsgleichungen (2.36) und (4.6) zeigt, dall die
Summe von B und b Eins ist. In dem speziellen Fall, in dem ®{"” und
E,AR") unkorreliert sind (o = 0), zerlegen B und b die Varianz des Spread in

1+1

%5 Vgl. Fama (1984), S. S11ff.
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zwei Teile: ,B zeigt den Anteil der Varianz, der auf erwartete Zinsénderungen
zuriickgeht, wahrend b den Anteil der Varianz widerspiegelt, der auf erwartete
Risikopramien zuriickzufiihren ist (Fama (1984, S. 524)). Sind Risikoprdmien
und erwartete Zinsdnderungen unkorreliert, kann lediglich darauf geschlossen
werden, welcher Einflufifaktor dominiert. Falls 4/ >1, sind Variationen des
Spread vor allem auf Variationen der Risikoprdmie zuriickzufiihren. Ist
b/ B <1, dominieren Variationen erwarteter Zinsédnderungen.

Empirische Evidenzen

Fama (1986) schitzt Gleichung (4.6) fiir Zinssdtze von kurzfristigen Staats-
papieren (T-Bills) und verbrieften Bankeinlagen (CDs) mit Laufzeiten von drei
und sechs- sowie sechs und zwdolf Monaten in der Zeit von 1971 bis 1984. Er
kommt zu dem Ergebnis, dafl Variationen des Spread weitgehend auf Variatio-
nen der Risikoprdmie zuriickzufiihren sind:* die b -Koeffizienten liegen bei
Verwendung der T-Bill-Sitze jeweils nahe Eins, bei Zinssdtzen von CDs etwa
bei 0,5 (Fama (1986, Tabelle 2)). Fir Zinssétze von T-Bills mit Laufzeiten von
ein und zwei Monaten im Zeitraum zwischen 1959 und 1982 ist b gleich 0,55
(Fama (1984, Tabelle 4)). Startz (1982) zeigt anhand von "variance-bounds-
Tests" ebenfalls, daBl in der Zeit von 1953 bis 1971 Variationen der Zinsstruk-
tur im Bereich von ein bis zwolf Monaten in bedeutendem Ausmaf durch
Variationen der Risikoprdmien hervorgerufen wurden. Positive Evidenzen fuir
die Variabilitit von Risikoprdmien ergeben sich auch aus ARCH-M-Modellen
(Engle/Lilien/Robins (1987)). Die diesbeziiglichen Studien sind in Verbindung
mit den relevanten Modellen in Kapitel 4.3 dargestellt.

Die Ergebnisse verdeutlichen, daB das gefundene Varianzverhéltnis zwi-
schen zeitvariablen Risikoprdmien und erwarteten Zinsanderungen in der Lage
ist, die empirischen Ergebnisse in Standardregressionen zu erkldren. Die
Variabilitdt der Risikoprdmien fiihrt zu verzerrten Schétzern der f-Koeffizien-
ten und somit zu einer Ablehnung der Erwartungstheorie. Um allerdings das in
Tabelle 2.1 festgestellte U-formige Muster der Regressionskoeffizienten erkla-
ren zu konnen, muf} die relative Variabilitdt von Risikopramien und erwarteten
Zinsidnderungen flir verschiedene Laufzeiten des einperiodigen Zinses unter-
schiedlich sein. Eine mogliche Erkldrung hierfiir ist die konkrete Umsetzung
der Geldpolitik durch die Zentralbank, auf die in Kapitel 6 niher eingegangen
wird. Die gute Prognostizierbarkeit langfristiger Zinssitze ist vermutlich auf
einen engen Zusammenhang zwischen Zinssidtzen und Konjunktur zuriickzu-
fithren ("Zinszyklus").

6 Vgl. Fama (1986), S. 182f.
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4.1.2. Zeitvariable Risikoprimien und Anderungen
langfristiger Zinsen

Hardouvelis (1988, 1994) zeigt, da3 Variationen der Risikopramie in &hnli-
cher Weise den Informationsgehalt von Spreads fiir einperiodige Anderungen
langfristiger Zinsen reduzieren und damit die empirisch festgestellten Abwei-
chungen des & -Koeffizienten von Eins erkldren konnen. Analog zu den Aus-
filhrungen in Kapitel 4.1.1 konvergiert der & -Koeffizient einer Regression der
einperiodigen Anderung des n-periodigen Zinses auf den Spread zwischen n-
und einperiodigem Zins (vgl. Gleichung (2.48)) in Wahrscheinlichkeit gegen
(Hardouvelis (1994)):

Cov[(E,(R,‘i'.‘” - RO) 4w, ) (E (R - RO+ q,gn.n)l

4.8) plimé =
(4.8) plim Var[(E’(Rr(ffl) _ R’(l'))+q)§»',l))]

Im Fall rationaler Erwartungen 148t sich (4.8) vereinfachen zu:

(4.9)
Var(E,(Rfi’; - Rf'”)) + Cov(E,(Rf;';” - R;m),cpgn.n)

Var(E,(R,‘i’{ V- R,‘”’)) + 2Cov(E,(R,<g,"> ~R"), @)+ Var(@)

plim3 =

Aus Gleichung (4.9) lassen sich folgende Sachverhalte ableiten:

1. Bei einer Varianz der Risikoprdmie von Null konvergiert der Wahrschein-
lichkeitslimes des OLS-Schitzers fiir 6 gegen Eins. Um Abweichungen von
Eins zu erkldren, benotigt man zeitvariable Risikopramien.

2. Ist die Risikoprdmie mit den erwarteten Zinsanderungen unkorreliert, ist
plim & kleiner als Eins.

3. Ein negativer Wahrscheinlichkeitslimes fiur & ist moglich bei geringer
Varianz der erwarteten Zinsédnderungen und negativer Korrelation zwischen
erwarteten Zinsdnderungen und Risikopramien.

Entscheidend fur plim3 ist auch hier die relative Variabilitdt zwischen
Risikopramie und erwarteter Zinsanderung. Sei

o= [parlote) v - )]

die relative Variabilitdt zwischen Risikoprdmie und erwarteter Zinsdnderung
und
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o= COrr(E’(R’(:ll-l) _ R’(")),CDY"”)

der Korrelationskoeffizient zwischen erwarteter Zinsdnderung und Risiko-
pramie, so 4Bt sich Gleichung (4.9) umschreiben zu:

q(2+q)

4.10) plims=1- .
(4.10) p 1+20+4°

Abbildung 4.2 zeigt plim3 fiir unterschiedliche Werte des Korrelations-
koeffizienten zwischen Risikoprimie und erwarteter Zinsénderung in Abhén-
gigkeit von der relativen Variabilitdt der Risikoprdmie. Audruck (4.10) ver-
deutlicht, daB3 ein negativer plim fiir 6 eine negative Korrelation zwischen
Risikopramie und erwarteter Anderung des langfristigen Zinses voraussetzt.”’
Zudem muf q oberhalb von 1 liegen. Dies zumindest sollte schon bei geringen
Variationen der Risikopramie zutreffen, da theoretisch einperiodige Anderun-
gen langfristiger Zinsen unprognostizierbar sind (Pesando (1979)).

plim(8)

Abbildung 4.2: plim 3' als Funktion der relativen Variabilitit der Risikopramie q

*” Hardouvelis (1994, S. 273) zeigt, daB diesc Bedingung fiir die Korrelation
zwischen der Risikoprdamie und der Anderung des Zehnjahreszinses in den néchsten drei
Monaten erfullt ist. Die entsprechenden Werte fiir 0 in verschiedenen Industrienationen
liegen zwischen -0,72 und -0,99.
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Empirische Evidenzen

In einer Untersuchung der Zinsstrukturen der sieben groften Industrie-
nationen geht Hardouvelis (1994) der Frage nach, ob Variationen des Spread
zwischen Kapitalmarktzins und Dreimonatszins tiberwiegend durch Variatio-
nen der Risikoprdmie hervorgerufen werden. Die Hohe des Kapitalmarktzinses
wird gemessen durch die Umlaufsrendite einer Staatsanleihe mit einer Laufzeit
von zehn Jahren. Verwendet werden Quartalsdaten, wobei der maximale Unter-
suchungszeitraum von 1951 bis 1992 (Kanada) reicht. Nach Konstruktion von
Schitzern fur & und q zeigt Hardouvelis (1994), da8 zumindest fiir die USA
die relative Variabilitdt von Risikoprimie und erwarteter Zinsédnderung zu grof3
ist, um die negativen Koeffizienten erkldren zu kénnen. Wie fiir Kanada, Grof-
britannien, Deutschland, Japan, Frankreich und Itallen liegt auch in den USA
der "theoretische" & -Koeffizient ungefahr bei Null.*® Weitere im Rahmen von
ARCH-M-Modellen festgestellten Evidenzen fiir die Existenz zeitvariabler
"holding-risk"-Pramien werden in Kapitel 4.3 dargestellt.

4.1.3. Implikationen fiir die Zinsprognose

Bei Giiltigkeit der Erwartungshypothese kann die Zinsstruktur zur Prognose
zukiinftiger Zinssdtze genutzt werden. Im Unterschied zu okonometrischen
Modellen werden dabei nicht allein fundamentale Einflu3faktoren (Konjunktur,
Auslandszins, Inflationserwartungen, Wechselkurse, Staatsverschuldung, etc.)
oder die eigene historische Entwicklung zur Prognose verwendet, sondern auf
vom Markt selbst bereitgestellte Informationen iiber erwartete Zinsdnderungen
zuriickgegriffen. Da die am Markt agierenden Transakteure neben fundamen-
talen Groflen auch zusitzliche Faktoren, etwa "cheap-talk", in ihre Erwartungs-
bildung einbeziehen, sollten die aus der Zinsstruktur extrahierten Termin-
renditen effizientere Prognosen sein, als die mittels 6konometrischer Modelle
generierten Schitzer zukiinftiger Zinssitze.”

Das Problem der Zinsstrukturprognose bei Existenz zeitvariabler Risiko-
pramien besteht darin, die erwarteten Zinsénderungen aus der Zinsstruktur zu
extrahieren oder zumindest Informationen iiber das Ausmaf3 der erwarteten
Zinsanderungen zu erhalten, die sich im Spread widerspiegeln. Einen Anhalts-
punkt gibt das Bestimmtheitsmal der Regression (2.36). Hardouvelis
(1988, S. 344) zeigt, daf3 dieses R eine untere Schranke fiir das Bestimmtheits-

¥ Vgl. Hardouvelis (1994), S. 272.

Da Transakteure im Rahmen ihrer Erwartungsbildung auch auf Strukturmodelle
zuriickgreifen und ausnutzbare Autokorrelationen beriicksichtigen, lassen sich
fundamental und oOkonometrisch gestiitzte Prognosen als Teilmenge von
"Marktprognosen" interpretieren.
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maf} einer Regression der tatsdchlichen auf die am Markt erwarteten Zinsénde-
rungen ist und damit eine untere Schranke fuir die Fahigkeit des Marktes
darstellt, zukiinftige Zinsen zu prognostizieren. Eine obere Schranke fiir das
BestimmtheitsmaB ( R2,) dieser fiktiven Regression ist R?/f3, falls p>0.%
Daraus folgt:

@.11) R*<R,<R*/p.

Aufgrund des durch (4.11) beschriebenen Zusammenhangs ist es moglich,
Aussagen iiber die Prognosegiite der am Markt erwarteten Zinsénderungen zu
treffen. Fiir die Anderung des deutschen Sechs-Monatszinses in sechs Monaten
besagt (4.11) beispielsweise, daB3 durchschnittlich lediglich zwischen 2': % und
7% % der Anderungen prognostiziert werden konnen.®'

4.2. Erklirungsansiitze fiir zeitvariable Risikoprimien

Die Uberlegungen im vorangegangenen Kapitel zeigen, daB zeitvariable
Risikopramien in der Lage sind, die Ablehnung der Erwartungstheorie in kon-
ventionellen Tests erkldren zu konnen. Vor diesem Hintergrund ergibt sich die
Notwendigkeit, Modelle zu entwickeln, die in der Lage sind, zeitvariable
Risikoprdmien zu erkldren und zeitreihenanalytisch zu modellieren. Im folgen-
den werden Erkldrungen fiir zeitvariable Risikoprdmien am Interbankenmarkt
erldutert und es wird auf ein theoretisch fundiertes Gleichgewichtsmodell zur
Bestimmung von Risikopramien (das CAPM) eingegangen62. Zudem werden
Moglichkeiten der emprischen Modellierung zeitvariabler Risikopramien dar-
gestellt. Daran ankniipfend werden zeitvariable Risikopramien in der deutschen
Zinsstruktur analysiert.

% ygl. Fama (1984), S. 525f.

*' Das R® der mit Tagesdaten durchgefiihrten Regression von Anderung des Sechs-
monatszinses in sechs Monaten auf den Spread zwis&hcn Zwolf- und Sechsmonatszins
ist 0.0230, der geschitzte f-Koeffizient 0,3074 und R“ /5= 0,0748.

2 In einigen Arbeiten ist versucht worden, die Preise von Vermégensgiitern und
damit implizit Risikopramien im Rahmen intertemporaler Gleichgewichtsmodelle zu
spezifizieren (vgl. Woodward (1983), Sargent (1987, S.92-105)). In diesen
"Consumption-Based-Capital-Asset-Pricing-Modellen" (CCAPM) wird fir diejenigen
Finanzaktiva eine positive Risikoprdmie (ein niedriger Preis) verlangt, deren Renditen
positiv mit dem Konsummoglichkeiten des Haushalts (negativ mit dem Grenznutzen des
Konsums) korreliert sind. Das Problem dieses Ansatzes besteht darin, den
"Konsumstrom" des Haushalts empirisch zu erfassen. Wird davon ausgegangen, daf
dieser Konsumstrom perfekt mit der Rendite des "Marktportfolios" korreliert, fallen
CCAPM und CAPM zusammen (vgl. Kocherlakota (1996, S. 42)).
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4.2.1. Risikoprdmien am Interbankenmarkt

Da sich die im Rahmen dieser Arbeit verwendeten Zinssitze auf Ausleihun-
gen am Interbankenmarkt beziehen, werden kurz die Faktoren erldutert, die fiir
die dort handelnden Transakteure Risiko darstellen.

In einem volkswirtschaftlichen Kontext kommt Banken die Aufgabe zu,
kurzfristige Einlagen von Nichtbanken in langfristige Forderungen zu trans-
formieren. Durch die Intermediation konnen Transaktionskosten gespart,
Risiken reduziert und Probleme, die sich aufgrund asymmetrischer Informati-
onsverteilung ergeben, gelindert werden. Dariiber hinaus wird es moglich,
langfristige Investitionsprojekte zu realisieren, ohne dafl Haushalte dabei auf
Liquiditat verzichten miissen (Mishkin (1995, Kapitel 9)). Zum Schutz der
Kundeneinlagen sind Banken verpflichtet, einen Teil ihrer Einlagen als Min-
destreserve bei der Zentralbank halten. Gleichzeitig erhilt die Zentralbank auf
diese Weise ein Instrument zur Steuerung des Geldmarktes.

Die Mindestreserveerfordernisse und die stochastische Bargeldnachfrage der
Haushalte fiihren dazu, daB Banken versuchen, ausreichend Liquiditét bereitzu-
stellen, um bei kurzfristigen Liquidititsanspannungen nicht zu "iiberhéhten"
Sdtzen Zentralbankgeld am Interbankenmarkt aufnehmen zu miissen. Um die
Sicherung der Liquiditdt nicht zu gefdhrden, sind Banken ceteris-paribus nur
dann bereit, langerfristig Zentralbankgeld zu verleihen, wenn sie hierfiir eine
Pramie erhalten. Diese (Liquiditéts-) Pramie hangt ab von der Fristigkeit des
Kredits und des durch die Varianz kurzfristiger Zinssitze gemessenen Risikos
einer Zinsinderung. Anderungen dieser Varianz filhren zu entsprechenden
Variationen der Risikoprdmie im Zeitablauf.

Eine zweite Ursache fiir Risikoprdmien am Interbankenmarkt konnen
Hedging-Uberlegungen von Banken sein, die versuchen, die funktionsbedingt
unterschiedlichen Durationen von Forderungen und Verbindlichkeiten anzu-
gleichen, um sich gegen kurzfristige Zinsdnderungen abzusichern. Eine derar-
tige Absicherung ist notwendig, da die hohere Duration auf der Forderungsseite
bei einem Zinsanstieg dazu fiihrt, dafl die Kosten der Banken kurzfristig iiber-
proportional steigen und sie damit in Liquiditdtsschwierigkeiten geraten. Auch
hier ist zu erwarten, dal die Primien mit zunehmender Laufzeit und mit
zunehmender Volatilitdt der Zinssatze ansteigen.63 Ein dritter wichtiger Risiko-
faktor fuir Banken ist das Bonitdts- oder Kreditausfallrisiko. Dies gilt insbe-
sondere, wenn es im Rahmen einer Finanzkrise zu einer Infektion von Kredit-
ausféllen kommt.

6 Vgl. zu diesen Ursachen Hurn/McDonald/Moody (1995) und Hurn/Moody/Mus-
catelli (1995).
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Die Relevanz der genannten EinfluBfaktoren wird in empirischen Unter-
suchungen amerikanischer Geldmarktsitze bestdtigt. Cook/Hahn (1990) zeigen,
daB Risikopramien fiir kurzfristige Staatspapiere mit zunehmender Laufzeit
dieser Papiere ansteigen und in Rezessionsphasen (Perioden mit hohem
Kreditausfallrisiko) hoher sind als in Zeiten wirtschaftlicher Expansion.®
Lauterbach (1989) identifiziert zusdtzlich die Varianz kurzfristiger Zinssétze
als bedeutenden Einfluf3faktor von Risikopramien.

4.2.2. Risikoprimien im CAPM

Eine umfassende Moglichkeit zur Bestimmung von Risikopramien bietet das
von Sharpe (1964) und Lintner (1965) entwickelte "Capital-Asset-Pricing-
Model" (CAPM). Dieses Modell wird heute als Standardansatz zur Bestim-
mung von Assetpreisen herangezogen. Es geht von der Annahme aus, daf
risikoaverse Marktteilnehmer bei ihren Portfolioentscheidungen Rendite und
Risiko unterschiedlicher Anlageformen miteinander vergleichen. Im Markt-
gleichgewicht miissen sich die Preise der Finanzaktiva in der Weise anpassen,
daB fiir Assets mit einem hoheren Risiko eine hohere erwartete Rendite gezahlt
wird. Das Risiko wird durch die Kovarianz zwischen der Rendite des betreffen-
den Assets und der Rendite eines, alle Assets umfassenden, Marktportfolios
gemessen. Dem CAPM liegen eine Reihe restriktiver Annahmen zugrunde. Die
wichtigsten Annahmen sind:®

1. Es existieren keine Transaktionskosten.

2. Alle Transaktionen finden auf einem vollkommenen Kapitalmarkt statt. Der
einzelne Transakteur kann durch sein Verhalten nicht den Preis eines Assets
beeinflussen. Steuerliche Gesichtspunkte spielen keine Rolle.

3. Die Transakteure konnen zu einem risikolosen Zinssatz beliebige Betrige
leihen und verleihen.

4. Alle Transakteure sind risikoavers und handeln rational. Thre Entscheidun-
gen beruhen ausschlieBlich auf erwarteter Rendite und Standardabweichung
ihres Portfolios.

5. Die Marktteilnehmer besitzen homogene Erwartungen tiber die Erwartungs-
werte, Varianzen und Kovarianzen aller vorhandenen Assets.

Die aus diesen Annahmen abgeleitete allgemeine Gleichgewichtsbeziehung
fir Assetrenditen - das CAPM - lautet:

64 Vgl. auch Fama /French (1989).
5 Vgl Elton/Gruber (1991), S. 284.
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Cov(R,,,R,)

(4.12)  E(R)= R, +(E(R,)~R;)- var(R,,)
M

GemiB dem CAPM setzt sich die erwartete Rendite von Asset i E(R;) aus
einem risikolosen Zinssatz R, und einer Risikoprdmie zusammen. Die Risiko-
pramie entspricht dem Preis (E(RM)— Rf), der fiir das systematische Markt-
risiko gezahlt werden muf}, multipliziert mit der fiir das Asset spezifischen
Menge an Risiko. Als systematisches Risiko bezeichnet man den Teil des
Risikos, der nicht durch Portfoliodiversifikation eliminiert werden kann. Die
Quantitdt des Risikos, die mit der Haltung von Asset i verbunden ist, wird als
Beta; bezeichnet:*

Cov(RM, Ri)

(4.13)  Beta, = Var(R,)

Der Beta-Koeffizient eines risikolosen Assets betriagt Null. Die Umformung
von (4.12) zu

E(R,)- R
(4.14) E(RJ—R,J#R)’)'CW(RM,R,-)
M

=6~C0v(RM,R,.),

zeigt, daB sich die Risikoprdmie des Assets i proportional zur Kovarianz dieses
Assets mit dem Marktportfolio verhilt. Der Proportionalitdtsfaktor & stellt im
Marktgleichgewicht ein aggregiertes Mall der am Markt vorhandenen Risiko-
aversion dar (Bodie/Kane/McDonald (1984)). Zum Teil wird er auch als
"Marktpreis des Risikos" bezeichnet (Hall/Miles/Taylor (1989, S. 342)).

Im folgenden wird davon ausgegangen, da3 Marktteilnehmer ihre Erwartun-
gen liber zukiinftige, fiir Portfolioentscheidungen relevante GroBen, auf Basis
der ihnen zu einem bestimmten Zeitpunkt vorliegenden Informationsmenge
bilden. Im einzelnen wird unterstellt, da3 Marktteilnehmer ihre Einschitzungen
beziiglich der (bedingten) Erwartungswerte und Kovarianzen von Renditen in
jeder Periode unter Beriicksichtigung von mews' der Vorperiode aktualisieren.
Damit verbunden kann es zu Variationen der Risikoprdmie im Zeitablauf kom-
men. Diese Annahme deckt sich mit der Hypothese effizienter Markte.

Sei y, ein Vektor der Uberschufirenditen aller gehandelten Assets in
Periode t mit bedingtem Erwartungsvektor x4, und bedingter Varianz-Kova-
rianzmatrix H, und w,_, der Vektor der Gewichte der jeweiligen Assets am

% Vgl. Copeland/Weston (1988), S. 198.
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Marktportfolio am Ende der vorangegangenen Periode, so 148t sich der Vektor
der Beta-Koeffizienten in Periode t als Funktion der bedingten Kovarianz-
matrix, der bedingten Varianz des Marktportfolios und den Gewichten der
jeweiligen Assets am Marktportfolio darstellen. Es gilt:

(4.15) Beta, = If' ,
(o2

M,

wobei H,w, , den bedingten Kovarianzvektor und O’M =w, Hw,, die
bedingte Varianz des Marktportfolios darstellt. Die erwartete (UberschuB-)
Rendite des Marktportfolios in Periode t betragt x,, = W, K.

Das CAPM (4.14) 14Bt sich unter Verwendung der bedingten Momente
ausdriicken als:

(4.16) pu,=6-H,-w,,.”

Gleichung (4.16) zeigt, daB die Risikopramie, die fiir ein bestimmtes Asset
im Marktgleichgewicht gezahlt werden muf3, nun proportional zur bedingten
Kovarianzmatrix H, ist. Anderungen von H,, die sich aufgrund einer geén-
derten Informationsmenge ergeben, fiihren zu Variationen der Risikoprédmie.

Um Risikoprdmien im CAPM modellieren zu konnen, wird ein Ansatz be-
notigt, der Variationen der bedingten Kovarianzmatrix im Zeitablauf erlaubt.
Eine solche Moglichkeit bietet das von Bollerslev/Engle/Wooldridge (1988)
vorgeschlagene multivariate ARCH-M-Modell. In diesem Modell hingt die
Kovarianzmatrix der UberschuBrenditen ab von eigenen Werten der Vor-
periode und neu auftretenden Schocks. Das von Bollerslev/Engle/Wooldridge
(1988) entwickelte Modell stellt eine Verallgemeinerung des Ansatzes von
Engle/Lilien/Robins (1987) dar, die nur ein einziges risikobehaftetes Asset
betrachten und die zeitvariable Risikoprdmie als Funktion der bedingten Va-
rianz dieses Assets schitzen. Beide Modelle basieren auf einer wegweisenden
Arbeit von Engle (1982), in der die bedingte Varianz einer Zeitreihe als
autoregressiver Proze3 modelliert wird. Seit Mitte der achtziger Jahre stellen
diese "autoregressive-conditional-heteroskedasticity" (ARCH)-Ansitze einen
wesentlichen Schwerpunkt der finanzwirtschaftlichen Literatur dar.

Im folgenden Abschnitt werden Eigenschaften, Ergdnzungen und Schitz-
verfahren des von Engle (1982) vorgeschlagenen ARCH-Ansatz dargestellt und
mogliche Ursachen von ARCH-Effekten erldutert. Basierend hierauf werden
die univariaten und multivariaten ARCH-M-Modelle beschrieben, die in der in
Kapitel 4.4 durchgefiihrten empirischen Analyse verwendet werden.

& Vgl. zu dieser Formulierung Jensen (1972). Der "traditionelle” Ausdruck fiir das
CAPM mit zeitvariablen GroBen ist: u, = Beta, -y, .

8 Wasmund



114 4. Zeitvariable Risikopramien

4.3. Modellierung zeitvariabler Risikoprimien
im Rahmen von ARCH-Modellen

4.3.1. ARCH-Modelle

Ein héufig zu beobachtendes Phédnomen auf Finanzmérkten besteht darin,
daB die Preise der gehandelten Assets in einigen Perioden sehr starken Schwan-
kungen unterliegen, in anderen Perioden dagegen relativ stabil sind. So for-
muliert Mandelbrot (1963, S. 418):

"large changes tend to be followed by large changes - of either sign - and small
changes tend to be followed by small changes."

Obwohl diese autokorrelierten Volatilitidten seit langem bekannt sind, wur-
den sie in der traditionellen Zeitreihenanalyse, etwa im Ansatz von Box/Jenkins
(1976), vernachldssigt. Dies dnderte sich erst mit dem von Engle (1982)
entwickelten und von Bollerslev (1986) verallgemeinerten ARCH- bzw.
"Generalized-ARCH" (GARCH)-Modell. Mit Hilfe dieses Ansatzes ist es
moglich, die Volatilitit einer Zeitreihe als autoregressiven Proze zu modellie-
ren und damit die Prognoseunsicherheit in Finanzmarktzeitreihen 6konome-
trisch zu quantifizieren. Dies erlaubt es, das Risiko eines Assets besser einzu-
schitzen. Da das Risiko eines Assets fiir einen risikoaversen Transakteur eine
entscheidende Determinante der Preisbildung darstellt, ist die Verbreitung, die
die ARCH-Modelle in der Praxis gefunden haben, wenig iiberraschend.

Inzwischen liegt eine Vielfalt von Variationen des ARCH-Modells vor, die
den unterschiedlichsten Aspekten von Finanzmarktzeitreihen Rechnung tragen.
Einen umfangreichen Uberblick iiber diese Modelle und ihre empirische An-
wendung auf Zinsen, Aktien und Wechselkurse geben die Arbeiten von Boller-
slev/Chou/Kroner (1992), Bera/Higgins (1993) und Bollerslev/Engle/Nelson
(1994). Eine ausgezeichnete Einfithrung bietet Liitkepohl (1997).

4.3.1.1. Univariate ARCH-Modelle
Definition

Konzepte zur Modellierung von Volatilitdten bilden seit Beginn der achtzi-
ger Jahre einen wesentlichen Schwerpunkt der finanzwirtschaftlichen Literatur.
Der von Engle (1982) entwickelte ARCH-Ansatz modelliert die bedingten
Varianzen A, einer Zeitreihe als autoregressiven ProzeB. Das gesamte Modell
lautet:

@17y, =E(y|Q.)+e,

(4.18) ¢,Q,, ~N(0,h)
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@19) E(71Q,,)=Var(e|Q,) = h =a,+ael, +a,el, 4. 4a el

Die Gleichungen (4.18) und (4.19) zeigen, dal die bedingte Verteilung von
&, bei gegebener Informationsmenge ,, einen Erwartungswert von Null
aufweist und eine im Zeitablauf verdnderliche Varianz besitzt. Da diese einem
autoregressiven Prozef3 der Ordnung q folgt, wird (4.19) als ARCH(q)-Prozef3
bezeichnet. Um eine positive und stationdre Varianz sicherzustellen, sollte
a,>0 und «;20, i=1,..,q sein und alle Wurzeln des Polynoms
l-az-a,z’~..—a,z" auflerhalb des Einheitskreises liegen (Engle (1982,
Theorem 1 und 2)). Gerade die Nichtnegativititsbedingung fiir die «;'s ist bei
empirischem Arbeiten héufig nicht erfiillt, insbesondere wenn eine hohe Lag-
Liange q gewshlt werden muB, um persistente Anderungen der Volatilitit zu
erfassen.

Eine Erweiterung des ARCH-Modells, die eine sparsamere Parametrisierung
der bedingten Varianz erlaubt und ein lingeres Gedichtnis besitzt, ist das
"Generalized"-ARCH (GARCH)-Modell. Das GARCH(p,q)-Modell ist folgen-
dermaBen definiert:*®
(420) y, =E(y1Q.)+¢

421) ¢£,|Q,,~N(0,h)

q P
(422) h =a,+ Zaiglz—i + Zﬂihl—i )
i=1 i=l
mit
p20, ¢g>0
a,>0, a, 20, i=1...,q

B:20, i=1..,p.

Das Modell ist stationdr mit Erwartungswert E(e,)=0, unbedingter
Varianz

Var(a,) = ao(l - (Za’) B (Z'Bi))—l

und Kovarianz Cov(e,,gl\_) =0 fir r#s, wenn (Z a; + Z,B,.) <1. Die
Umformung von (4.22) nach &7,

8 vgl. Bollerslev (1986), S. 309.

8*
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w = max (p.q)

)4
(423) e=a,+ D, (@, +P)e, =D BV i+V,,
i=1 i=1

mit v, = &2 — h, zeigt, daB das GARCH(p,q)-Modell als ARMA(w,p)-Modell
fiir die quadrierten Residuen aufgefaBt werden kann (Bera/Higgins (1993,
S. 317)). Aufgrund dieser Analogie kann zur Auswahl der Lag-Ordnungen fiir
den GARCH-Prozef3 auf die zur Identifikation von ARMA-Modellen ver-
wendeten Modellselektionskriterien (Akaike (1974), Schwarz (1978)) zuriick-
gegriffen werden.

Hiaufig wird auch direkt das GARCH(1,1)-Modell ausgewahlt, das sich in
vielen empirischen Anwendungen als adédquat erwiesen hat. Die Gleichung fiir
die bedingte Varianz lautet hier:

(424) h =a,+ael, +Bh,,
< h =a, +(a| +IBI)hl—l +a1(£?—1 - h/-])
S h=a,+(a,+B)h_ +ay,,.

In der dritten Gleichung von (4.24) stellt v, = &7 — h, die Abweichung der
aktuellen Varianz von ihrem Erwartungswert dar und ist somit als Schock im
Varianzprozef zu interpretieren. Der Koeffizient a, zeigt an, wie sensibel die
bedingte Varianz in t auf einen Schock in t-1 reagiert. Die Summe der
GARCH-Koeffizienten a, und S, mift die Persistenz von Schocks (Bollerslev
(1986)). Dies 148t sich leicht anhand der Umformung des Modells (4.24) zu:

(425 h = 1110,1 + AV AW+ Bt

mit A = (a, + ,B,) erkennen. Auftretende Schocks in t-1 (v, ) filhren dazu, da3
die bedingte Varianz 4, iiber mehrere Perioden hinweg groBer ist als die un-
bedingte Varianz a,/(1—-A). Der Einflul der Schocks nimmt, abhéngig vom
Parameter A, exponentiell im Zeitablauf ab. Wenn A Eins betrigt (a, + £, =1),
haben Schocks einen permanenten Einflu3 auf den Varianzprozef - das Modell
wird zum "Integrated"-GARCH oder IGARCH-Modell (Engle/Bollerslev
(1986)). Ein Nachweis derartiger Persistenzen kann, analog zu Persistenzen im
"mean-process”, auf einen Strukturbruch in der zugrunde liegenden Zeitreihe
zurlickzufithren sein. (Lastrapes (1989)).69

6 Lastrapes (1989) zeigt, daB Wechselkursvolatilititen des Dollars von geldpoli-
tischen Regimen in den USA abhéngen. Die Einbeziehung von Dummy-Variablen, die
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Ein Nachteil der betrachteten ARCH- und GARCH-Modelle besteht darin,
daB die Varianzfunktion symmetrisch auf positive und negative Schocks
reagiert. Dies impliziert, da Mérkte in der gleichen Weise von (unerwarteten)
Kursgewinnen und Kursverlusten beeinflut werden. Haufig ist jedoch auf
Aktienmarkten zu beobachten, dafl die Volatilitit von Aktienpreisen starker auf
negative "news" reagiert. Dieses Phdnomen kann durch den Leverage-Effekt
erklart werden (Black (1976)). Um einen asymmetrischen Einflu3 von posi-
tiven und negativen "news" zuzulassen, wurden verschiedene nichtlineare
ARCH-Prozesse entwickelt. Ein solcher Ansatz ist beispielsweise das von
Glosten/Jagannathan/Runkle (1993) entwickelte Modell:”°

(426) h, =a, +al£tz—l +Bih, +}’S,—£,2_,,

. _ I, wenne, <0
mi = .
" |0 sonst

Die Einfithrung der Zustandsvariablen S, bewirkt, dafl negative Schocks
die bedingte Varianz stirker beeinflussen als positive Schocks. Alternativ las-
sen sich diese asymmetrischen Effekte innerhalb des "Exponentiellen"-GARCH
oder EGARCH-Ansatz von Nelson (1991) modellieren.

Schditzung von ARCH-Modellen

Ublicherweise werden die GARCH-Parameter mit Hilfe der Maximum-
Likelihood-Methode geschitzt. Im Fall des oben definierten GARCH(p,q)-
Modells (4.20)-(4.22) ist die Log-Likelihood-Funktion der t-ten Beobachtung
definiert als:

4.27)  1,(6)=const—Llog(h)-Lel/h,

mit 8= (mean - Parameter, a,,a,...a,,B,... l,). Die Log-Likelihood-Funk-
tion iiber alle T Beobachtungen lautet:

.
(428) L.(8)=>1(9),
1=1
Wird fiir die bedingten Residuen eine andere Verteilung als die der Normal-
verteilung unterstellt, muf3 die Likelihood-Funktion entsprechend modifiziert

diesen Regimewechseln Rechnung tragen, fithrt dort zu einer signifikanten Reduzierung
der bedingten Varianzen.

7 Vgl. hierzu Engle/Ng (1993, S.1755).
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werden.”' Der Maximum-Likelihood-Schatzer ist jener Parametervektor 6,
unter dem (4.28) maximal wird. Das GARCH-Modell weist die attraktive
Eigenschaft auf, dafl die Parameter des Mean- und des Varianzprozesses auf-
grund der Blockdiagonalitit der Informationsmatrix getrennt voneinander
geschitzt werden konnen (Bollerslev (1986, S. 316)). Es 146t sich nachweisen,
daB die resultierenden ML-Schitzer konsistent und asymptotisch normalverteilt
sind (Engle (1982), Weiss (1986)). Damit sind Standardtests, wie beispiels-
weise t-Tests, in gewohnlicher Weise anwendbar (Liitkepohl (1997, S.72)).

Zur Berechnung der Parameter und der Varianz-Kovarianzmatrix wird in der
Regel der BHHH-Algorithmus von Berndt/Hall/Hall/Hausmann (1974) ver-
wendet. Eine Alternative bietet das Schatzverfahren von Broyden/Flet-
cher/Goldfarb/Shanno (BFGS).72 In modernen Okonometrieprogrammen wie
RATS oder Econometric Views sind diese Schitzalgorithmen bereits imple-
mentiert.

Ursachen von ARCH-Effekten

ARCH-Modelle haben in der Praxis eine grofie Verbreitung gefunden. Ne-
ben ihrer Einfachheit liegt der Erfolg der ARCH-Modelle darin, daf sie vielen
beobachtbaren Eigenschaften von Finanzmarktdaten, etwa das Auftreten von
Volatilititen in Clustern, der Leptokurtosis der Verteilung und Anderungen in
der Fahigkeit, zukiinftige Werte einer Zeitreihe zu prognostizieren, Rechnung
tragen. Insbesondere in Zeitreihen mit Tages- und Wochendaten sind hoch-
signifikante ARCH-Effekte feststellbar. Mit abnehmender Frequenz der Daten
werden diese ARCH-Effekte deutlich schwicher (Bauer/Nieuwland/Verschoor
(1994), Diebold (1988)).

Eine mogliche Erkliarung fir ARCH-Effekte basiert auf der von Clark
(1973) und Tauchen/Pitts (1983) entwickelten Mischungsverteilungshypothese.
Die Mischungsverteilungshypothese geht davon aus, daB die Varianz taglicher
Preisdnderungen durch die Anzahl der an einem Handelstag neu auftretenden
Informationen bestimmt wird. Ist die Zahl der neu ankommenden Informa-
tionen autokorreliert, impliziert dies eine zeitliche Abhangigkeit in den zweiten
Momenten (Lamoureux/Lastrapes (1990b)). Lamoureux/Lastrapes (1990b) zei-
gen, daB durch Aufnahme tiglicher Handelsvolumina als Proxy-GroBe fiir die
Informationsankunft auf Mairkten ARCH-Effekte zum Teil erkldrt werden

m Bollerslev (1987) und Bauer/Nieuwland/Verschoor (1994) betrachten etwa den
Fall einer Student-t-Verteilung fiir die bedingten Residuen und leiten daraus die Log-
Likelihoodfunktion ab.

& Vgl. Press/Flanery/Teukolsky/Vettering (1988).
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konnen. Allerdings ist dieser Ansatz wenig befriedigend, da eine Erkldrung
dafiir fehlt, aus welchen Griinden Informationen in Clustern auftreten.”

Ein zweiter Erkldrungsansatz fithrt ARCH-Effekte auf Fehlspezifikationen
des zugrunde gelegten Zeitreihenmodells zuriick. Eine Ursache dieser Fehl-
spezifikationen ist die Nichtberiicksichtigung von Strukturbriichen (Cai (1994),
Lastrapes (1989)). Lastrapes (1989) zeigt, daB durch die Einbeziehung von
Dummy-Variablen in den ARCH-Prozef3, die diesen Strukturbriichen Rech-
nung trégt, die Persistenz von ARCH-Effekten drastisch zuriickgeht. Cai (1994)
findet, daf durch die endogene Modellierung von Regimewechseln im Rahmen
eines Markov-Switching-Modells ARCH-Effekte zum groBen Teil eliminiert
werden konnen.

Eine andere Art der Fehlspezifikation sind fehlende Regressoren im Mean-
Prozef}, die zu einer signifikanten Abhéngigkeit der zweiten Momente fiihren
konnen (Bollerslev/Chou/Kroner (1992, S. 38)). Insbesondere bei sehr hoch-
frequenten Finanzmarktdaten existiert eine Reihe von EinfluBfaktoren, etwa
"Cheap-Talk" auf diesen Mirkten, die sich nicht durch addquate Proxies im
Mean-Prozef} erfassen lassen. Wenn allerdings eine solche Abhingigkeit be-
steht, kann und sollte sie zu Prognosezwecken genutzt werden. Bezogen hier-
auf konstatiert Bollerslev (1990, S. 311):

Finally it is worth stressing, that the various ARCH and GARCH parameterizations
suggested in the literature represent nothing but a convenient statistical tool for
summarizing the time-series dependence observed in the data.

4.3.1.2. Multivariate ARCH-Modelle

Die vorgestellten ARCH-Ansitze lassen sich auf natiirliche Weise zu multi-
variaten Modellen verallgemeinern. Die Analyse finanzwirtschaftlicher Frage-
stellungen in einem multivariaten Kontext ist von Bedeutung, da viele dko-
nomische Variablen eine enge Beziehung zueinander aufweisen, die zu
Erkldarungs- und Prognosezwecken ausgenutzt werden kann. Ursache einer sol-
chen Beziehung kann neben "fundamentalen" langfristigen Zusammenhéngen,
die im Mittelpunkt der Kointegrationsanalyse stehen, die Tatsache sein, daB3
viele Variable auf neue Informationen in der gleichen Art und Weise reagieren.
Beispielsweise zeigen Cook/Hahn (1989), dafl sich im AnschluB an "news"
iber die Geldpolitik kurz- und langfristige Zinsen in gleicher Weise dndern.
Dartiber hinaus erfordert die Analyse von finanzwirtschaftlichen Grofen, wie

™ Der EinfluB neuer Informationen auf die Volatilitat von Finazmarktzeitreihen ist
auch Gegenstand einer Untersuchung von Engle/Ito/Lin (1990). Engle/Ito/Lin (1990)
zeigen, dafl ausldndische "News" einen signifikanten Einflu auf die Volatilitit von
Wechselkursen haben und Wechselkursschwankungen besser erkldren konnen als
verzogerte inlandische News.
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etwa des systematischen Risikos, Schitzer fiir die Kovarianzen zwischen den
relevanten 6konomischen Variablen und damit ein multivariates Modell.

Mity, = ( VisVarseeosy N,)' als N x I Vektor der relevanten Zeitreihen lautet
das multivariate GARCH-Modell:

429) vy, =E(y|Q,.)+e,

(4.30) e,]Q,, ~N(O,H,)

Hierbei stellt E(y,lQ,_,) den bedingten Erwartungsvektor bei gegebener
Informationsmenge €, , und e ein Nx/ Vektor von Storgrolen dar
(e, =(£,,,...,£N,) ). H, reprasentiert die bedingte Varianz-Kovarianzmatrix
von e, . Unter Verwendung des Vech-Operators, der die Elemente unterhalb
der Hauptdiagonalen einer symmetrischen Matrix spaltenweise untereinander
in einen Vektor schreibt, 148t sich die Abhéngigkeit der bedingte Varianz-Ko-
varianzmatrix H, von verzogerten eigenen Werten und verzogerten Produkten
und Kreuzprodukten von e, ausdriicken als:

(4.31) Vech(H,)=C+ i A, Vech(e e, )+ ﬁ B, -Vech(H,;).™
i=l i=1

In (4.31)ist C ein + N(N + 1) -dimensionaler Vektor und die A; und B,
sind + N(N +1)x3 N(N +1) Koeffizientenmatrizen. Maximum-Likeli-
hood-Schitzer der Parameter des multivariaten GARCH-Modells erhilt man
wiederum mittels des BHHH (1974)-Algorithmus.

Zwei Hauptprobleme treten bei der Schitzung der Parameter auf. Das erste
Problem besteht darin, daB sichergestellt werden muf3, dafl die H,-Matrizen
positiv definit sind, wodurch es zu Einschrinkungen des Wertebereichs fiir die
Parameter kommt. Zum anderen sind schon bei einer geringen Anzahl N an
Variablen eine grofle Anzahl an Parametern zu schitzen, was zu zusitzlichen
Komplikationen und héufig instabilen Parameterschéitzungen fiihrt (Liitkepohl
(1997, S. 81)). Bei der praktischen Umsetzung werden deshalb aus Verein-
fachungsgriinden héufig ein GARCH(1,1)-Modell unterstellt (p =g =1) und
zusitzliche, plausible Restriktionen eingefiihrt. Beispielsweise lassen Boller-
slev/Engle/Wooldridge (1988) nur diagonale A, und B, Matrizen zu:

432) h, =y, +a,6,,6,  +Bh, iLhj=1...N.

2
£
2 Li-1
€1am 51.:-182.:-1]_ e

£
2 Li=1%2.1-1
51.1—182.1—1 82./ 1 2

2.1-1

™ Beispielsweise ist Vech{

£
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hy ist das Element an der Position i,j in der Kovarianzmatrix H,.
Gleichung (4.32) zeigt, daf3 die bedingten Varianzen und Kovarianzen nur noch
von verzogerten eigenen Werten und Schocks abhdngen. Eine andere Alter-
native, mit der die Zahl der zu schitzenden Parameter reduziert werden kann,
besteht darin, zwar zeitvariable Varianzen zuzulassen, aber konstante Korrela-
tionskoeffizienten zu unterstellen. Dieses von Bollerslev (1990) verwendete

Modell impliziert fiir die bedingten Varianzen und Kovarianzen:

(433) hy =y, +ail‘€i21—l + Bk i=1..N

@34y = pyof(hty)

Um den Unterschied zwischen den beiden Modellen zu veranschaulichen,
sei eine Situation betrachtet, in der die Renditen zweier Assets jeweils von
einem starken Schock, allerdings mit unterschiedlichem Vorzeichen, betroffen
sind. In dem Modell von Bollerslev/Engle/Wooldridge (1988) reduziert das
dann negative Kreuzprodukt ¢,_,¢,_, die bedingte Kovarianz, wéhrend in dem
Modell von Bollerslev (1990) das Vorzeichen von ¢,_¢,_, keine Rolle spielt.
Jedes Ereignis, das in diesem Modell zu einer Erhéhung der bedingten Varianz
eines der beiden Assets fiihrt, ist ceteris-paribus mit einer Erhohung der
bedingten Kovarianz verbunden (Campbell/Lo/MacKinlay (1997, S. 493)).

Die Gleichungen (4.32) und (4.34) zeigen, daB der multivariate GARCH-
Ansatz dazu benutzt werden kann, um Schitzer fiir bedingte Kovarianzen zu
erhalten. Diese werden im Rahmen der (G)ARCH-in-Mean-Modelle benétigt,
um Risikopramien auf Devisen-, Aktien- und Wertpapiermérkten zu modellie-
ren.

4.3.2 ARCH-in-Mean-Modelle

4.3.2.1. Univariate ARCH-M-Modelle

In finanzwirtschaftlichen Theorien wird oftmals davon ausgegangen, daf3
zwischen erwarteter UberschuBrendite 4, und Risiko eines Assets ein positiver
Zusammenhang besteht. Es gilt:

(435 u,=y+5-f(h),

wobei f (h,) eine monotone Funktion der bedingten Varianz 4, einer Zeitreihe
ist. Der Ausdruck &- f (h,) stellt den variablen Teil der Pramie dar, die fiir ein
Asset mit hoherem Risiko gezahlt werden muB3. y steht fiir den zeitinvarianten
Teil der Risikoprémie.
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Mit dem von Engle/Lilien/Robins (1987) entwickelten ARCH-in-Mean
(ARCH-M)-Modell ist es moglich, diesen Sachverhalt zu modellieren und zu
testen, ob zeitvariable Risiko