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1. Einfihrung

1.1. Problemstellung

Die Vorausschitzung der Steuereinnahmen stellt die Grundlage fiir die Haushalts-
aufstellung sowie die mittelfristige Finanzplanung von Bund, Lindern und Kommu-
nen dar (vgl. Bundesministerium der Finanzen (2005), S. 5). In Deutschland wer-
den seit 1955 die Prognosen des Steueraufkommens vom Arbeitskreis ,,Steuerschét-
zungen” (AKS) erstellt. Da die Steuereinnahmen gegenwértig mehr als drei Viertel
der gesamten Einnahmen der 6ffentlichen Haushalte (ohne die Sozialversicherung)
ausmachen, kommt ihrer Schitzung eine hohe finanzpolitische Bedeutung zu. So
betrugen beispielsweise im Jahr 2010 die Steuereinnahmen des Bundes 226,2 Milli-
arden Euro, was bei 259,3 Milliarden Euro Einnahmen insgesamt einen Anteil von

87 Prozent ausmacht (vgl. Bundesministerium der Finanzen (2011b), S. 2).

Aufserdem stehen die offiziellen Prognosen des AKS vor allem dann im Blickpunkt
des offentlichen Interesses, wenn das Steueraufkommen deutlich iiberschétzt wird,
so dass die Steuerausfille zu Haushaltlochern fiihren, die wiederum Konsolidierungs-
malknahmen beziehungsweise eine hohere Kreditaufnahme nach sich ziehen (vgl. bei-
spielsweise auch Korner (1995), S. 14). Unterschidtzungen sorgen demgegeniiber fiir
eine bessere Haushaltslage als von der Regierung erwartet und liefern den Politi-
kern Spielraum fiir Steuerentlastungen, die Finanzierung anderer Wahlversprechen
oder die Riickfiihrung der Staatsverschuldung. Im Mai 2010 war beispielsweise das

offentliche Interesse an den Vorhersagen des AKS besonders groft, ,weil die Bun-
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desregierung hiervon ihr weiteres Vorgehen in der Steuerpolitik abhéngig gemacht

hatte* (Lehmann (2010), S. 1).

Doch neben der finanzpolitischen Relevanz ergibt sich die Notwendigkeit der Steuer-
prognosen auch aus verfassungs- und haushaltsrechtlichen Vorschriften. So
beschreiben der Artikel 110 des Grundgesetzes (GG) sowie Paragraph 11 der Bundes-
haushaltsordnung (BHO) die gesetzlichen Verpflichtungen des Bundes in Bezug auf
die kurzfristige Vorausschitzung der Steuereinnahmen, die zur Aufstellung des Bun-
deshaushalts beno6tigt wird. Die Lander haben geméf den Paragraphen 1 und 8 des
Haushaltsgrundsitzegesetzes (HGrG) die Verpflichtung, diese Vorschriften ebenfalls
in den jeweiligen Landerhaushaltsordnungen umzusetzen. Des Weiteren ziehen die
allgemeinen Haushaltsgrundsitze die Notwendigkeit einer moglichst exakten Steuer-
schitzung nach sich. Dabei stehen vor allem die Grundsétze der Vollstindigkeit,
Vorherigkeit, Genauigkeit und Jéhrlichkeit eines Budgets im Mittelpunkt, wonach
unter anderem alle erwarteten Einnahmen und voraussichtlichen Ausgaben vor Ver-
abschiedung eines Etats moglichst exakt zu veranschlagen sind (vgl. beispielsweise

Diller (1987), S. 293).

Entsprechendes gilt auch fiir die mittelfristige Finanzplanung, deren gesamte Pla-
nungsperiode fiinf Jahre betrdgt, wobei das erste Planungsjahr der Finanzplanung
das laufende Haushaltsjahr ist (vgl. §50 HGrG). Denn Deutschland hat sich als Mit-
gliedsland der Europédischen Union geméf Artikel 109 GG sowie Artikel 126 des
Vertrags iiber die Arbeitsweise der Européischen Union (AEUV) zum Stabilitéts-
und Wachstumspakt verpflichtet. Dieser sieht vor, dass alle Mitgliedslinder jéhrlich
ein Stabilitdtsprogramm bei der Europiischen Kommission vorzulegen haben, was
eine jahrliche mittelfristige Steuerschiatzung erforderlich macht. So finden sich in Pa-
ragraph 9 Absatz 1 des Stabilitits- und Wachstumsgesetzes (StWG) die gesetzlichen
Verpflichtungen des Bundes sowie in den Paragraphen 14 und 16 Absatz 2 StWG

die analogen Folgerungen fiir die Linder und Gemeindeverbénde.
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Auch wenn beispielsweise eine starke Uberschitzung des Steueraufkommens gegen
den Haushaltsgrundsatz der Genauigkeit verstofit, ergeben sich daraus zwar keine
juristischen Folgen, dennoch muss die Regierung in diesem Fall mit auftretenden
politischen Schwierigkeiten rechnen. Denn weder ein hoheres Haushaltsdefizit
als vorhergesehen noch daraus erforderliche Konsolidierungsmafnahmen werden von
der Offentlichkeit beziehungsweise den Wihlern gerne gesehen. Im Jahre 1982 fiihrte
eine Folge drastisch nach unten korrigierter Steuerschatzungen nicht zuletzt zum
Zusammenbruch der sozialliberalen Koalition, was den damaligen Regierungswechsel

nach sich zog (vgl. von der Lippe (1986), S. 335).

Im Gegensatz zu den Staatsausgaben hat die Regierung allerdings nur einen sehr
mittelbaren Einfluss auf die Steuereinnahmen. Schlieflich hdngen diese nicht nur
vom geltenden Steuerrecht ab, sondern werden mafgeblich von der wirtschaftli-
chen Entwicklung und dem Verhalten der Steuerpflichtigen beeinflusst. Gerade bei
Steuerrechtsinderungen sind die Reaktionen der Steuerzahler nur sehr begrenzt vor-
hersehbar. Des Weiteren spielt auch der umgekehrte Zusammenhang zwischen Kon-
junkturverlauf und Steueraufkommen eine zentrale Rolle. Denn die wirtschaftliche

Entwicklung hingt wiederum von der Steuerbelastung der Zensiten ab.

Da die Steuerschitzungen also immer eine Erwartungsgréfe und damit eine un-
sichere Prognose zukiinftiger Steuereinnahmen darstellen, stellt sich unmittel-
bar die Frage, wie ,gut* beziehungsweise treffsicher die offiziellen Schiatzungen des
AKS tatséichlich sind, und ob es unter Umsténden alternative Schitzmethoden gibt,
die das Steueraufkommen mit einer mindestens vergleichbaren, wenn nicht sogar
hoheren, Prognosequalitit vorhersagen. Dabei ist ebenfalls von Interesse, ob die
AKS-Schitzungen die fiir eine Prognose wiinschenswerten Eigenschaften der Unver-
zerrtheit und Effizienz erfiillen. Ziel dieser Arbeit ist es, diese Fragestellungen
aufzugreifen, indem saisonale ARIMA-Modelle als alternative Schitzmethode vor-
geschlagen werden und deren Prognosequalitit mit derjenigen der offiziellen AKS-

Schitzungen verglichen wird.
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1.2. Aufbau der Arbeit

In der vorliegenden Arbeit wird zunéchst im zweiten Kapitel auf den institutionellen
sowie methodischen Rahmen der Steuerprognosen des AKS eingegangen und dessen
Vorgehensweise bei der Steuerschitzung erlautert. Anschlieflend werden die Deter-
minanten der Prézision einer Steuerprognose sowie verschiedene Prognosemethoden
vorgestellt und es werden die damit verbundenen Schwierigkeiten bei der Steuer-
schitzung diskutiert. Ein Uberblick iiber die bisherigen empirischen Analysen zur

Prognosequalitit der AKS-Schatzungen schliefst das Grundlagenkapitel ab.

Anschliefsend werden im dritten Kapitel als alternative Schitzmethode die so ge-
nannten saisonalen ARIMA-Modelle vorgeschlagen und schrittweise entwickelt. Auf
die Beschreibung der Datengrundlage folgt sodann die Untersuchung der Zeitrei-
he des Gesamtsteueraufkommens der Bundesrepublik Deutschland (BRD) von 1961
bis 2010. Mit Hilfe des Box-Jenkins-Verfahrens werden geeignete Modellspezifikatio-
nen abgeleitet, anhand derer eigene Prognosen fiir die Jahre 2001 bis 2010 erstellt

werden.

Darauf aufbauend wird im vierten Kapitel einerseits die Qualitit dieser saisonalen
ARIMA-Schitzungen sowie andererseits der offiziellen AKS-Prognosen anhand &ko-
nometrischer Modelle auf ihre Prognoserationalitit, das heifst auf Unverzerrtheit und
Informationseffizienz, untersucht. Hierbei kommt erstmalig ein so genannter gepool-
ter Ansatz zur Anwendung, bei dem nicht mehr fiir jeden Prognosehorizont separat
getestet wird, sondern die Prognosen fiir alle Prognosehorizonte zusammen auf ihre
Prognoserationalitdt untersucht werden. Ein Vergleich der horizontalen, vertikalen
sowie gepoolten Treffsicherheit der eigenen SARIMA-Prognosen mit derjenigen der
offiziellen AKS-Prognosen anhand deskriptiver Giitemafe schlieftt das vierte Kapitel
ab.

Das fiinfte Kapitel fasst die Ergebnisse zusammen, stellt die daraus abgeleiteten
Politikempfehlungen dar und bietet einen Ausblick auf noch offene Forschungsfragen

und Erweiterungsmoglichkeiten der vorliegenden Analyse.
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2. Grundlagen

2.1. Der Arbeitskreis ,,Steuerschatzungen”

2.1.1. Der institutionelle Rahmen des AKS

Der Arbeitskreis ,Steuerschitzungen“ wurde im Jahre 1955 als Beirat beim Bun-
desministerium der Finanzen (BMF) gegriindet und setzt sich aus insgesamt etwa

35 Vertretern folgender Entsendungsstellen zusammen (vgl. Fox (2005), S. 245):

e aus dem BMF (federfiihrend)

e aus dem Bundesministerium fiir Wirtschaft und Technologie (BMWi)

e von den fiinf grofen Wirtschaftsforschungsinstituten: Leibniz-Institut fiir Wirt-
schaftsforschung an der Universitidt Miinchen (ifo-Institut), dem Deutschen In-
stitut fiir Wirtschaftsforschung (DIW) in Berlin, dem Rheinisch-Westfilischen
Institut fiir Wirtschaftsforschung (RWI) in Essen, dem Institut fiir Weltwirt-
schaft (IfW) in Kiel sowie dem Institut fiir Wirtschaftsforschung Halle (IWH)
in Halle

e aus dem Statistischen Bundesamt

e von der Deutschen Bundesbank

e aus dem Sachverstindigenrat zur Begutachtung der gesamtwirtschaftlichen
Entwicklung

e aus den Linderfinanzministerien

e aus der Bundesvereinigung kommunaler Spitzenverbinde
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Der Vorsitz obliegt dem zustidndigen Referatsleiter im BMF. Die meisten Mitglie-
der des AKS blicken auf eine langjdhrige Erfahrung bei der Steuerschéitzung zuriick.
Normalerweise finden zwei Sitzungen pro Jahr statt, nimlich im Mai und im Novem-
ber. Dabei werden im Mai die Steuerschidtzungen fiir den mittelfristigen Zeitraum
erstellt, das heifst fiir das laufende Jahr plus vier Folgejahre, welche die Grundla-
ge fiir den Haushaltsentwurf des Folgejahres, fiir die jahrliche Finanzplanung und
fiir die Abstimmung der Finanzplanung zwischen Bund, Linder und Gemeinden im
Finanzplanungsrat darstellen (vgl. Bundesministerium der Finanzen (2005), S. 11).
Kurz vor Abschluss der Haushaltsberatungen im November erfolgen eine Uberprii-
fung der Schitzungen fiir das laufende Jahr sowie eine Uberarbeitung der Prognose
fiir das kommende Jahr. Diese Prognosen bilden dann die Basis fiir die Ansétze des

Haushaltsgesetzes des Bundes.

Im November 1969 wurde zudem der Unterausschuss ,Regionalisierung” gegriin-
det, dessen Aufgabe es ist, die fiir die Gesamtheit der Lander geschitzten Steuer-
einnahmen auf die einzelnen Bundesldnder aufzuteilen und auch den Lénderfinanz-
ausgleich zu berechnen. Die Federfiihrung dieses Ausschusses liegt bis heute beim
Land Baden-Wiirttemberg (vgl. Bundesministerium der Finanzen (2005), S. 8 f.).
Im November 1972 fiihrte der AKS ergénzend zu den Steuerschitzungen so genann-
te Methodensitzungen ein, in denen Verbesserungen der Schitzmethodik erortert
werden. Die Sitzungen erfolgen in unregelméfigen Abstinden, oft im Vorfeld weit-
gehender Steuerrechtsdnderungen, die eine Anpassung des Schitzinstrumentariums

erforderlich machen.

2.1.2. Vorgehensweise des AKS

In vielen anderen Staaten wird die Steuerschiatzung ausschlieflich von den jewei-
ligen Finanzministerien durchgefiihrt, was des Ofteren den Verdacht der Offent-
lichkeit nahelegt, sie verfolgten mit der Schitzung der Steuereinnahmen finanzpo-
litische Zielsetzungen. Nach einer Auseinandersetzung im Jahr 1954 zwischen dem

BMF und dem ifo-Institut um das Ausmafs der als moglich gesehenen Einkommen-
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steuersenkungen ist dagegen in Deutschland der AKS entstanden, um zukiinftig ,die
Prognosen des Steueraufkommens durch die Mitwirkung unabhingiger Experten
zu objektivieren und von tagespolitischen Ziel- und Wunschvorstellungen freizuhal-
ten* (Gebhardt (2001), S. 128). Laut der Jubildiumsausgabe ,50 Jahre Arbeitskreis
Steuerschiatzungen“ des BMF aus dem Jahr 2005 ist die Zielsetzung des AKS,

»(-..) maglichst den gesamten in Deutschland vorhandenen Sachverstand
auf dem Gebiet der Steuerschatzung in einem Gremium zu versammeln.
Die Mitglieder des AKS sollen allein aufgrund von fachlichen Erwdgun-
gen zu einem Schitzergebnis gelangen. Dieses Ergebnis mag zwar im
Einzelfall mehr oder weniger vom spdteren Ist-Ergebnis abweichen, doch
ist diese Abweichung nicht auf politische Einflussnahme auf die Steuer-
schitzung zurickzufiihren.” (Bundesministerium der Finanzen (2005),

S. 12)

Auch Koérner (1983) erwihnt lobend, dass Stromungen politischer Willensbildung
dank der unabhingigen Mitglieder im AKS nicht zum Tragen kommen, fiigt al-
lerdings den Nebensatz hinzu, ,wenn auch der Bund bedingt durch Vorsitz und
Einigungstechnik manchmal einen Hauch von Schétzfiihrerschaft zu wahren weifs*

(Korner (1983), S. 250).

Allerdings stiitzt sich der AKS nicht allein auf einen einzelnen nachvollziehbaren
methodischen Ansatz, sondern acht der Mitglieder, nadmlich die fiinf Wirtschaftsfor-
schungsinstitute, die Bundesbank, der Sachverstiandigenrat und das BMF erarbeiten
jeweils unabhéngig voneinander mit eigenen Methoden und Modellen Schétzvor-
schliige fiir jede Einzelsteuer. Diese diirfen der Offentlichkeit nicht bekannt gegeben
werden, sondern werden dann bei der Zusammenkunft des AKS diskutiert und ge-
méak der Regeln eines bargaining-Prozesses angepasst, bis ein Konsens erreicht wird,
der von allen Mitgliedern vertreten werden kann (vgl. Bundesministerium der Finan-
zen (2005), S. 11). Erst das Endergebnis dieser Konsensgespréiche wird schlieflich
in einer Pressemitteilung des BMF der Offentlichkeit zuginglich gemacht. Fachli-
che Darstellungen der Arbeitsweise des AKS gibt es kaum. Aufserdem sind kritische
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Analysen der Schétzergebnisse in der Literatur genauso diinn geséit wie unabhén-
gige Arbeiten zu Methodenfragen der Steuerprognose. Wiinschenswert wére daher
einerseits ein ausgeprigteres wissenschaftliches Interesse an Vorgehensweisen und
Problemen der Steuerschitzung sowie andererseits mehr Transparenz durch eine
stiarkere Offenlegung des methodischen Vorgehens des Arbeitskreises ,Steuerschit-

zungen“ (vgl. z. B. auch Fox (2005), S. 246).

Offiziell bekannt ist lediglich, dass die Schiatzungen des AKS an die von der Bun-
desregierung vorgegebenen Grundannahmen der gesamtwirtschaftlichen Entwick-
lung gebunden sind, die Steuereinnahmen auf Grundlage des geltenden Steuerrechts
geschitzt werden und die finanziellen Auswirkungen von geplanten Steuerrechts-
anderungen gesondert in der Haushalts- und Finanzplanung beriicksichtigt werden
(s. Bundesministerium der Finanzen (2005), S. 10). Die so genannten Eckdaten
fiir die kurzfristige Wirtschaftsentwicklung sind Zielprojektionen der Bun-
desregierung, die unter Federfiihrung des BMWi und unter Beteiligung des BMF,
des Statistischen Bundesamts und der Deutschen Bundesbank im interministeriellen
Arbeitskreis ,,Gesamtwirtschaftliche Vorausschitzungen® halbjéhrlich erstellt wer-
den. Die entsprechenden Eckdaten fiir die mittelfristige Entwicklung werden allein
vom BMWi unter Mitarbeit des BMF erarbeitet (vgl. Riirup und Schachler (1983),
S. 217).

Im Gegensatz zu Prognosen, die die unter bestimmten Annahmen wahrscheinlichs-
te Entwicklung schétzen, geben diese (kurz- und mittelfristigen) Zielprojektionen
vielmehr die von der Bundesregierung ,angestrebte, fiir wiinschenswert und erreich-
bar gehaltene Entwicklung® wieder und sind damit eine ,Mischung aus Prognose
und Plan“ (von der Lippe (1986), S. 336). Sie enthalten somit Aussagen iiber die
wirtschaftspolitischen Ziele der Regierung und sollen dementsprechend auch eine
Signalwirkung haben. Diese dem AKS vorgegebenen Eckdaten weisen die voraus-
sichtliche Entwicklung des nominalen und realen Bruttoinlandsprodukts (BIP), die
Aufteilung des nominalen BIP auf die Verwendungsaggregate (Konsumausgaben der

privaten Haushalte und des Staates, Bruttoanlageinvestitionen, Vorratsverdnderung,
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Aufenbeitrag), die prognostizierte Entwicklung der Unternehmens- und Verméogens-
einkommen, die Bruttolohne und -gehilter (BLG) sowie die BLG je beschéftigten
Arbeitnehmer aus und werden vom AKS als Indikatoren fiir die Steuerbasis ver-

schiedener Einzelsteuerschidtzungen herangezogen (vgl. z. B. Fox (2005), S. 246).

Die Bindung des AKS an diese gesamtwirtschaftlichen Eckwerte hat zwar den ,Vor-
teil einer Vereinheitlichung der fiir die Schitzungen erforderlichen Ausgangsdaten®
(Diller (1987), S. 294), bietet aber vor allem Anlass zur Kritik. Denn die mit
der Griindung des AKS eigentlich angestrebte Objektivierung der Steuerschitzung
und Unabhéngigkeit von tagespolitischen Ziel- und Wunschvorstellungen (s.o.) kann
durch die strikte Vorgabe der gesamtwirtschaftlichen Eckwerte als Ausgangsdaten
der bedingten Prognosen des AKS stark hinterfragt werden (vgl. auch Schaft (1981),
S. 488). Zwar liegen laut BMF die Projektionen der Regierung ,innerhalb des Schétz-
spektrums anderer Institutionen* (Bundesministerium der Finanzen (2005), S. 17) —
darunter der Sachverstindigenrat, die Bundesbank sowie mehrere Forschungsinstitu-
te und auf internationaler Ebene die Européische Union (EU), die Organisation fiir
wirtschaftliche Zusammenarbeit und Entwicklung (OECD) und der Internationale
Wiéhrungsfond (IWF). Aukerdem werden im AKS zu Beginn einer jeden Sitzung die
vom Bund vorgelegten Annahmen ausfiihrlich diskutiert und teilweise auch intensiv

und lange hinterfragt (vgl. Fox (2005), S. 246).

Dennoch bleibt das Risiko, dass allein schon durch den Zielcharakter der gesamt-
wirtschaftlichen Projektion mehr von der angestrebten als der zu erwartenden Ent-
wicklung bei den Prognosen ausgegangen wird, was zu einer Tendenz der Uber-
schitzung des Steueraufkommens fiihren konnte (vgl. Gebhardt (2001), S. 129).
So titulierte die Frankfurter Allgemeine Zeitung (FAZ) beispielsweise am 10. Mai
2005 ,Wachstumsprognose regelméfig zu optimistisch“ und behauptete damals ,Die
Bundesregierung hat einen zu hohen Ansatz gewéhlt, weil sie Optimismus verbreiten
wollte oder vor Wahlen die Wirtschaftslage besser zeichnen wollte* (Schéfers (2005)).

Durch die Vorgabe der gesamtwirtschaftlichen Annahmen fiir die Steuerschitzung
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des AKS iibernimmt die Bundesregierung jedenfalls auch implizit die Hauptverant-

wortung fiir das Prognoseergebnis und eventueller Fehleinschitzungen.

2.2. Methoden der Steuerschatzung und damit

verbundene Schwierigkeiten

Zunichst folgt eine Ubersicht iiber die Bestimmungsfaktoren des Steueraufkommens.
Anschliefsend werden die verschiedenen Methoden der Steueraufkommensprogno-
se vorgestellt, und es wird auf die damit jeweils verbundenen Schwierigkeiten der

Steuerschitzung eingegangen.

2.2.1. Die Determinanten der Prazision der Steuerprognose

Das Steueraufkommen hingt von einer Vielzahl von Bestimmungsfaktoren ab.
Leibrecht (2003) systematisiert die verschiedenen Einflussfaktoren in ,Ist- und Soll-
Determinanten der Prizision einer kurzfristigen Steuerprognose* und konstruiert

das in Abbildung 2.1 dargestellte Modell (vgl. Leibrecht (2003), S. 135).

Dabei handelt es sich um eine Erweiterung des Modells von Bretschneider und Gorr
(1987). Gemifs Leibrecht gehoren das bestehende Steuerrecht, beschlossene und ge-
plante Steuerrechtsinderungen, das Verhalten der Zensiten sowie die konjunkturel-
len Rahmenbedingungen zu den so genannten Ist-Determinanten, die sich wiederum
gegenseitig stark beeinflussen, und sowohl einzeln als auch iiber interdependente
Kanile eine Vielzahl von Unsicherheiten beziiglich des Ist-Wertes des Steuerauf-
kommens hervorrufen. Die so genannten Soll-Determinanten beeinflussen dagegen
die Festlegung des Prognosewertes (Soll-Wert) und sind im Modell von Leibrecht
die eingesetzten Prognosemethoden, der Ablauf der Prognose, die organisatorischen
und institutionellen Faktoren sowie die politischen Faktoren. Dabei héngt die Wahl

der Prognosemethode laut Leibrecht vom Steuerrecht ab, der Ablauf der Progno-
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Steuerrecht und
Anderungen des
Steuerrechts

Prognosemethoden

Verhalten der Konjunkturelle
Zensiten Rahmenbedingungen
Unsicherheit
Politische Faktoren
Ablauf der Organisatorische
P und institutionelle
rognose Faktoren
Prazision

Abbildung 2.1.: Leibrechts Modell der Determinanten der Prizision (Leibrecht
(2003), S. 135)

se sowie die organisatorischen und institutionellen Faktoren werden von den Ist-

Determinanten mitbestimmt, und die politischen Faktoren beeinflussen ebenfalls

die organisatorischen und institutionellen Faktoren.

Die Einfliisse der Ist-Determinanten lassen sich aufgrund der vielen Wechselwir-

kungen nur schwer systematisieren. Vor allem die Auswirkungen von Steuerrechts-

anderungen auf das Verhalten der Zensiten und damit auf das Steueraufkommen

erschweren die Prognose mafgeblich. Doch auch bei bestehendem Steuerrecht ent-

steht Unsicherheit beziiglich des Steueraufkommens, einerseits aufgrund von Zeitver-

zogerungen zwischen dem Entstehen der Steuerschuld und ihrer Kassenwirksamkeit,

andererseits eventuell aufgrund des Steuertarifs (vgl. Leibrecht (2004), S. 43 f.).
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Die Zeitverzogerungen lassen sich wiederum in Veranlagungsverzogerungen und
Zahlungslag unterteilen. Dabei bezeichnet die Veranlagungsverzogerung den Zeit-
raum von der Entstehung der Steuerschuld bis zum Abschluss der Veranlagung durch
die Finanzverwaltung. Sie besteht aus der Steuererklarungsverzogerung, die von den
geltenden Fristen zur Abgabe der Steuererklirung abhingt, und der jeweiligen Be-
arbeitungsverzogerung durch das Finanzamt (vgl. Leibrecht (2003), S. 137). Unter
dem Zahlungslag versteht man die Verzégerungen im effektiven Kassenzufluss einer
Steuerschuld, die durch die Bestimmungen zu Voraus-, Abschluss-, Nach- und sons-
tigen Zahlungen bestimmt werden. So fiihrt auch eine lange Bearbeitungszeit der
Finanzbehorde neben der Veranlagungsverzogerung zu einem groferen Zahlungslag.
Die zeitlichen Verzégerungen héngen schliefslich stark vom nicht zwingend fristge-
rechten Verhalten der Zensiten ab, vor allem beziiglich der Steuererkldrungsverzo-
gerung aber auch durch Zahlungsverzogerungen (vgl. beispielsweise Flascha (1985),

S. 64 ff.).

Aufserdem entsteht Unsicherheit bei der Prognose der Steuerschuld eines Jahres da-
durch, dass die Steuerpflichtigen die bestehenden Spielrdume zur Gestaltung der
Bemessungsgrundlage fiir sich nutzen kénnen, z. B. durch Freibetrige, Verlustvor-
oder -nachtrige sowie durch Riickforderungen von Steuerguthaben. Auch die Art
des Steuertarifs kann die Steuerprognose wesentlich beeinflussen, sofern kein pro-
portionaler Steuersatz gilt. Liegt ndmlich wie in Deutschland ein progressiver Steuer-
tarif vor, fiihren reine Strukturdnderungen in der Bemessungsgrundlage, die eben-
falls nur schwer prognostizierbar sind, zu Anderungen des Steueraufkommens (vgl.

Leibrecht (2003), S. 138).

Die Auswirkungen von Steuerrechtsinderungen werden in direkte und indirekte
Effekte beziehungsweise statische und dynamische Effekte untergliedert. Statische
Effekte lassen die Wirkungen von Verhaltenséinderungen der Zensiten nach Steuer-
rechtsdnderungen aufser Acht und umfassen lediglich die Verédnderung in der Bemes-
sungsgrundlage einer Steuer, die sich aufgrund der verdnderten steuerrechtlichen

Bestimmungen zur Bemessungsgrundlage ergibt. Andert sich beispielsweise nur der
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Steuersatz, so wird fiir die Schéitzung der statischen Effekte die Bemessungsgrundla-
ge der Steuer als konstant angenommen (vgl. Gravelle (1995), S. 463). Im Gegensatz
dazu beriicksichtigen die dynamischen Effekte die Auswirkungen der Verhaltens-
anderungen auf das Steuerautkommen, die durch die Steuerrechtsinderungen ausge-
16st werden. Dabei trennt Gravelle die dynamischen Effekte weiterhin in mikrodko-
nomische sowie makrookonomische Effekte und untergliedert letztere in nachfrage-
seitige und angebotsseitige Effekte. Mikrooknonomische dynamische Effekte wirken
sich iiber Verdnderungen in der Struktur der Bemessungsgrundlage auf das Steu-
eraufkommen aus, wie z. B. durch Steuerrechtsénderungen hervorgerufene Modifi-
kationen in der Konsum- oder Einkommensstruktur der Steuerpflichtigen. Dagegen
verdndern makrookonomische dynamische Effekte von Steuerrechtsdnderungen das
Niveau makrookonomischer Grofen, die in wechselseitiger Beziehung zum Steuer-
aufkommen stehen. Sie werden auch als so genannte makrookonomische Feedback-

Effekte bezeichnet (vgl. z. B. Auerbach (1996), S. 141).

Nicht zuletzt sorgen die gesamtwirtschaftlichen Rahmenbedingungen fiir grofe
Unsicherheit beziiglich des Ist-Wertes des Steueraufkommens, da die Bemessungs-
grundlage vieler Steuerarten direkt von der konjunkturellen Entwicklung der Volks-
wirtschaft abhéngt. Dabei sind wiederum sowohl das Verhalten der Zensiten als auch
wirtschaftspolitische Mafnahmen unmittelbare Einflussfaktoren. Umgekehrt beein-
flusst die konjunkturelle Lage das Verhalten der Steuerpflichtigen und die Politik.
Des Weiteren sorgen in offenen Volkswirtschaften exogene Schocks im Ausland fiir

zusitzliche Risiken in Bezug auf das Steueraufkommen.

Zusitzlich zu den Ist-Determinanten konnen auch die Soll-Determinanten die
Prognosegenauigkeit mafgeblich beeinflussen. Zu den institutionellen Faktoren,
die wiederum von den politischen Gegebenheiten abhéngen, zdhlt einerseits die Wahl
der Verlustfunktion der prognostizierenden Institution bzw. Person(en). Bei bewus-
ster so genannter konservativer Prognose liegt beispielsweise eine asymmetrische
Verlustfunktion zur Prognose vor, bei der das Steuerautkommen systematisch un-

terschitzt und damit die Prognose verzerrt wird (vgl. Leibrecht (2003), S. 139).



14 2. Grundlagen

Diese Wahl der Verlustfunktion lésst sich rational begriinden, da die (politischen)
Kosten einer Uberschiitzung wesentlich hoher sind als diejenigen einer Unterschiit-
zung desselben Ausmafses. Sie hangt daher also stark davon ab, ob die Prognose
von den politisch verantwortlichen Personen (allein) durchgefiihrt wird oder ob po-
litisch unabhéngige Institutionen die Steuerschitzungen vornehmen. Ist es anderer-
seits den prognostizierenden Personen moglich, das Ist-Ergebnis an den Soll-Wert
heranzufiihren, z. B. iiber eine Verringerung der Bearbeitungsverzogerung in der
Finanzverwaltung, besteht dariiber hinaus die Moglichkeit einer ,selbsterfiillenden

Prophezeiung” (vgl. Leibrecht (2004), S. 46).

Zu den organisatorischen Determinanten gehoren gemiaft Leibrecht die Anzahl
der unabhéingig voneinander prognostizierenden Institutionen sowie die Dokumen-
tation des Prognoseablaufs. Bretschneider et al. (1989) ermitteln in ihrer Studie
zur Prognosegenauigkeit von Steuerschétzungen in den USA, dass die Préazision der
Prognose steigt, wenn mehrere unabhéangige Prognosen konkurrierender Institutio-
nen der Exekutiv- und Legislativgewalt vorliegen. Sie kommen dariiber hinaus zu
dem Ergebnis, dass die Prognosegenauigkeit weiter zunimmt, wenn diese konkurrie-
renden Prognosen iiber eine formale Prozedur zu einer Gesamtprognose kombiniert
werden (vgl. Bretschneider et al. (1989), S. 318). In ihrer Studie von 1987 iden-
tifizierten Bretschneider und Gorr bereits die Offenlegung des Prognoseablaufs als
organisatorische Determinante, die die Prognosegenauigkeit erhoht (Bretschneider

und Gorr (1987), S. 125 f.).

Sowohl die institutionellen als auch die organisatorischen Faktoren werden also di-
rekt von den politischen Gegebenheiten beeinflusst. Wird die Steuerprognose allein
von einer im Einflussbereich politischer Instanzen stehenden Institution erstellt, be-
steht zusétzlich die Moglichkeit einer direkten politischen Einflussnahme und
damit verzerrten Prognose. Besonders in Wahljahren kénnte eine bewusste Uber-
schiatzung des Steueraufkommens den Wihlern den Eindruck vermitteln, dass ge-

niigend finanzielle Mittel fiir die Erfiillung der Wahlversprechen im Haushalt zur
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Verfiigung stehen. Deswegen wird eine moglichst hohe Unabhéngigkeit der Steuer-

schatzung von den politischen Instanzen angestrebt.

Schliefslich wirken sich der Ablauf der Prognose sowie die Wahl der Prognose-
methode auf die Prognosegenauigkeit aus. Daher werden nun im folgenden Kapitel
zundchst die zur Wahl stehenden Prognosemethoden gegeniiber gestellt, bevor die
Schwierigkeiten der Steuerschiatzung in Bezug auf die vom AKS verwendeten Schétz-

verfahren ndher betrachtet werden.

2.2.2. Uberblick iiber die Methoden der

Steueraufkommensprognose

Fiir die Prognose des Steueraufkommens ist eine Vielzahl von Vorgehensweisen und
Verfahren moglich. Die verschiedenen Methoden lassen sich wie in Abbildung 2.2

dargestellt systematisieren.

Im ersten Schritt wird zwischen qualitativen und quantitativen Methoden unter-
schieden. Wihrend letztere auf einer expliziten Datenanalyse basieren, sind qua-
litative Methoden subjektive Interpretationsmethoden, die auf dem Wissen und
der Erfahrung der prognostizierenden Experten beruhen (siehe einfithrend z. B. Ma-
kridakis et al. (1998), Kapitel 10 und 11). Handelt es sich lediglich um eine einzelne
prognostizierende Person, so spricht man von einer subjektiven Prognose. Wenn
dagegen mehrere Experten eine gemeinsame Prognose erstellen, liegt eine so ge-
nannte Konsensprognose vor. Eine spezielle Form der Konsensprognose ist die
Delphi-Methode, bei der gewthnlich in einem anonymen mehrstufigen Meinungsbil-
dungsprozess ein Konsens gefunden werden soll, der von allen Gruppenmitgliedern
mitgetragen werden kann (fiir weitere Informationen zum Delphi-Verfahren siehe z.

B. Fildes (1995), S. 5 £.).

Wenngleich qualitative Prognoseverfahren in der unternehmerischen Praxis des Of-

teren zur Anwendung kommen, ist die Verwendung einer rein qualitativen Methode
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Prognosemethoden
Qualitative Quantitative Kombination aus qualitativen
Methoden Methoden bzw. quantitativen Methoden
SubjektiVe Konsens_
Prognose prognose
direkte indirekte
Methode Methode
deterministisch stochastisch za.hlur.lgs— schuldorientiert
orientiert

Abbildung 2.2.: Methoden der Steueraufkommensprognose (eigene Darstellung)

sehr kritisch zu betrachten, da eine Vielzahl subjektiver Verzerrungen auftreten
kénnen (eine umfassende Ubersicht findet sich beispielsweise in Makridakis et al.
(1998), S. 500 ff.). Dariiber hinaus sind die zur Prognose getroffenen Annahmen
meist nicht transparent und bei Konsensprognosen konnen weitere Probleme durch

Gruppendynamik bzw. Gruppendruck entstehen.

Sofern die erforderlichen Daten zur Verfiigung stehen, werden daher im Allgemei-
nen quantitative Prognoseverfahren bevorzugt. Diese lassen sich wiederum in
direkte und indirekte Methoden untergliedern. Wéhrend direkte Prognoseverfah-
ren ausschlieflich auf der in der Vergangenheit beobachteten Entwicklung der zu
prognostizierenden Variable beruhen, benétigen indirekte Verfahren geeignete er-

kldrende Variable und deren Prognosewerte.
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Die direkten quantitativen Methoden konnen schliefslich in deterministische
und stochastische Zeitreihenmethoden unterteilt werden, wobei nur die letzteren
den der Zeitreihe unterliegenden stochastischen Prozess modellieren. Zu den deter-
ministischen Verfahren zihlen die mathematisch-statistischen Trendregressionen
einerseits und die rein algebraischen Methoden andererseits (vgl. z. B. Pindyck und
Rubinfeld (1998), Kapitel 15). Dabei beruhen Trendregressionen auf der regressions-
analytischen Anpassung einer Funktion der Zeit an die (Steuer-)Daten. Zur Mo-
dellierung von Sittigungstendenzen wird beispielsweise des Ofteren die logistische
Funktion zur Trendregression und darauf basierender Prognosen herangezogen (vgl.
beispielsweise Hartung (2009), S. 642 f.). Zu den wichtigsten Ansdtzen der alge-
braischen Methoden gehdren die so genannten Average-Ansitze sowie verschiedene
Ansiitze zur Gliattung von Zeitreihen (eine ausfiihrliche Darstellung dieser Methoden

findet sich z. B. in Hartung (2009), Kapitel 1.3).

Zu den stochastischen direkten Methoden gehort die von George Box und
Gwilym Jenkins im Jahr 1970 entwickelte Box-Jenkins-Methode (Box und Jen-
kins (1970)), die auf den so genannten ARIMA-Modellen basiert. Diese verwendet
das Muster der seriellen Korrelation einer stationdren Zeitreihe zur Modellierung
des zugrunde liegenden stochastischen Prozesses. Eine ausfiihrliche Darstellung der
ARIMA-Modelle und die Anwendung des Box-Jenkins-Verfahrens bei der Steuer-
schitzung erfolgt im dritten Kapitel dieser Arbeit.

Im Gegensatz zu den direkten Methoden verwenden indirekte quantitative Me-
thoden noch mindestens eine andere Variable zur Prognose des Steueraufkommens.
So wére als erklarende Variable fiir die Steuerschitzung beispielsweise die jeweilige
steuerliche Bemessungsgrundlage wiinschenswert, fiir die aber meistens die Datenba-
sis nicht ausreicht. Stattdessen werden dann so genannte Indikatorvariablen gesucht,
die die fehlende Bemessungsgrundlage bestmoglich abbilden sollen und fiir welche
auch Prognosewerte vorliegen, die dann als erkldrende Variablen ins Modell eingehen

(vgl. Leibrecht (2004), S. 63). Dies konnen zum Beispiel prognostizierte Werte der
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Daten der Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnung (VGR) sein, um die Abhéngigkeit

des Steueraufkommens von der konjunkturellen Entwicklung abzubilden.

Die indirekten Methoden lassen sich wiederum in zahlungsorientierte und steuer-
schuldorientierte Ansétze unterteilen. Dabei verwenden die zahlungsorientierten
Methoden als abhéingige Variable das kassenmifige Steueraufkommen, welches un-
mittelbar unter Verwendung der Indikatorvariablen prognostiziert wird. Je nachdem
ob Ein- oder Mehrgleichungsmodelle bzw. Ein- oder Mehrvariablenansétze gewahlt
werden, ergibt sich eine Vielzahl mdéglicher Schétzmethoden, darunter auch die be-
sonders haufig angewandte ,Elastizitdtenmethode”, die im folgenden Unterkapitel

niher betrachtet wird.

Steuerschuldorientierte Methoden lassen sich dagegen durch ein zweistufiges
Verfahren beschreiben. Im ersten Schritt wird die Steuerschuld abgeleitet, indem
auf die prognostizierte Bemessungsgrundlage bzw. den Prognosewert einer geeigne-
ten Indikatorvariable der geltende Steuertarif sowie die aktuellen Bestimmungen zu
Frei- und Abzugsbetrigen angewandt werden. Im zweiten Schritt wird dann ver-
sucht, die Zahlungs- und Veranlagungsverzogerungen mit Hilfe so genannter Lag-
funktionen zu beriicksichtigen. Auf diese Weise wird die Steuerschuld auf verschie-
dene Zeitrdaume aufgeteilt, so dass schliefslich das kassenméifige Steuerautkommen
ermittelt werden kann (vgl. Leibrecht (2004), S. 65). Zu den steuerschuldorientier-
ten Ansédtzen gehoren auch die Mikrosimulationsmodelle, die sich besonders gut fiir
die Quantifizierung der finanziellen Auswirkung geplanter Steuerrechtsinderungen

eignen (vgl. beispielsweise Wagenhals (2011, 2004)).

Auferdem konnen verschiedene qualitative oder quantitative Methoden kombiniert
werden. So ist die oben beschriebene Konsensprognose des AKS ebenfalls eine Kom-
bination mehrerer Prognosemethoden, da die unabhéngigen (meist quantita-
tiven) Prognosen der verschiedenen Institutionen iiber einen qualitativen Diskus-
sionsprozess, namlich iiber das Konsensgesprich, zu einer Gesamtprognose zusam-

mengefiihrt werden.
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2.2.3. Schwierigkeiten bei der Steuerschatzung

Die bei der Steuerprognose auftretenden Probleme sind vielfiltig und héngen stark

von der Wahl der Prognosemethode und der zu prognostizierenden Steuerart ab.

Als wichtiges Hilfsmittel bei der Prognose des Steueraufkommens wird in der Li-
teratur hiufig der Elastizitdtenansatz als indirekte zahlungsorientierte Methode
aufgefiihrt (vgl. z. B. Riirup und Schachler (1983), S. 219). Allgemein gibt eine
Elastizitiat das Verhéltnis zweier Wachstumsraten zueinander wieder, genauer ge-
sagt die relative Anderung einer Wirkungsgrofe geteilt durch die relative Anderung
der sie verursachenden Grofse (vgl. Diller (1987), S. 294). Die Aufkommenselastizi-
tiat (fiir das Steuersystem insgesamt bzw. einer Einzelsteuer) ist dementsprechend
die Wachstumsrate des Steueraufkommens (der Steuereinnahmen insgesamt bzw.
einer Einzelsteuer) dividiert durch die Wachstumsrate des nominalen Bruttoinland-
sproduktes (bzw. bis 1993 des Bruttosozialproduktes). Elastizitidten sollen demnach
als Maf fiir die Konjunkturempfindlichkeit einer Steuer dienen und das Ausmafs der
Abhéngigkeit zwischen dem Steueraufkommen und seinen Bestimmungsfaktoren ab-

bilden (vgl. von der Lippe (1986), S. 336).

Dabei wird allerdings ein (einseitiger) Kausalzusammenhang zwischen der gesamt-
wirtschaftlichen Entwicklung als unabhéngige Variable und der Entwicklung des
Steueraufkommens als abhéngige Variable unterstellt (vgl. Riirup und Schachler
(1983), S. 219). Tatséchlich wird diese Annahme jedoch verletzt, da sich die konjunk-
turelle Entwicklung und das Steueraufkommen gegenseitig beeinflussen und damit
interdependente Grofien sind. Trotz dieses Endogenitétsproblems finden Steuer-
aufkommenselastizitdten in der Literatur breite Anwendung (vgl. unter anderem
Korner (1983), von der Lippe (1986), Schoof (1998), Gebhardt (2001)). Eine weitere
Kenngrofe zur Beschreibung der Steuereinnahmen ist die so genannte Steuerquo-
te, die die Relation der Summe der kassenméfigen Steuereinnahmen zum nominalen
Bruttoinlandsprodukt bezeichnet (vgl. Schoof (1998), S. 210). Eine Elastizitét groker

als eins stellt also eine zunehmende Steuerquote dar, wihrend eine Elastizitit klei-
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ner als eins eine abnehmende Steuerquote widerspiegelt (vgl. von der Lippe (1986),

S. 336).

Bei der Schitzung der Elastizititen besteht auferdem eine grofe Schwierigkeit da-
durch, dass weder die Elastizitit des gesamten Steueraufkommens noch die Auf-
kommenselastizititen einzelner Steuerarten im Zeitablauf konstant sind. Die star-
ken Schwankungen werden meist durch Durchschnittswerte fiir bestimmte Perioden
gemittelt. Verschiedene Stiitzzeitrdume beinhalten dabei allerdings unterschied-
liche spezifische Gegebenheiten, wie das in der jeweiligen Zeitspanne geltende Steuer-
recht, die Einkommensverteilung der Steuerpflichtigen, das Verfahren der Steuerer-
hebung und die Struktur des Steuerautkommens, die sich im Zeitablauf &ndern kon-
nen. So lisst sich beispielsweise in den achtziger Jahren eine Zunahme des Gewichts
der indirekten Steuern gegeniiber den direkten in der Bundesrepublik Deutschland

beobachten (vgl. von der Lippe (1986), S. 336).

Der Arbeitskreis ,,Steuerschiatzungen” verwendet vorwiegend eine indirekte steuer-
schuldorientierte Methode zur Schitzung der kassenmifigen Einnahmen der
einzelnen Steuern (vgl. von der Lippe (1986), S. 337). Ausgehend von den vorgege-
benen Zielprojektionen zur gesamtwirtschaftlichen Entwicklung wird dabei im ersten
Schritt die jeweilige Bemessungsgrundlage der einzelnen Steuerarten prognostiziert.
Durch Anwendung des entsprechenden Steuertarifs erhilt man im zweiten Schritt
die geschiitzte Steuerschuld, aus der geméf prognostizierter Verzogerungen (Lags)
im dritten Schritt die Steuerzahlung beziehungsweise das kassenméfige Steuerauf-
kommen abgeleitet wird. Aufterdem beriicksichtigt der AKS die fiir den Prognose-
zeitraum relevanten beschlossenen oder sehr wahrscheinlichen Steuerrechtsdnderun-

gen.

Dieses Vorgehen spiegelt sich in der rechnerischen Zerlegung der Aufkommenselas-
tizitdt in die beiden Komponenten Besteuerungsmengenelastizitit und Steuersatz-
elastizitit wider. Die Besteuerungsmengenelastizitiit gibt die relative Anderung der
Bemessungsgrundlage einer Steuer bezogen auf die relative Anderung des nominalen

Bruttoinlandsproduktes an. Die Steuersatzelastizitit berechnet sich als Wachstums-



2.2. Methoden der Steuerschitzung und damit verbundene Schwierigkeiten 21

rate des Steuertarifs dividiert durch die Wachstumsrate der Bemessungsgrundlage
(vgl. Diller (1987), S. 294). Alternativ kann auch die Steuerschuldelastizitit, namlich
das Verhiltnis der Zuwachsrate des Steueraufkommens zur Wachstumsrate der Be-
messungsgrundlage, gebildet werden. Werden diese Komponenten formal verkniipft,
ergibt sich wieder die Aufkommenselastizitét (fiir den genauen mathematischen Zu-

sammenhang siehe beispielsweise Riirup und Schachler (1983), S. 220).

Jeder einzelne der oben beschriebenen Prognoseschritte birgt jedoch zahlreiche Pro-
bleme. So stellt bereits in vielen Fillen die Vorausschéitzung der Steuerbemes-
sungsgrundlage ein groftes Problem dar. Der AKS bekommt die Konjunkturpro-
gnosen des Arbeitskreises ,Gesamtwirtschaftliche Vorausschétzungen® vorgegeben,
die jedoch h&ufig selbst schon mit grofsen Prognosefehlern behaftet sind. Aufer-
dem handelt es sich wie bereits erwidhnt um Zielprojektionen der Regierung. Da die
Bemessungsgrundlage vieler Steuerarten nominale Einkommensgrofen und in Geld
bewertete Mengen sind, spielt dabei auch die Prognose der Preisentwicklung eine
wichtige Rolle. Fiir die Bemessungsgrundlage einiger Steuern sind auferdem kei-
ne geeigneten Daten vorhanden, so dass auf Ersatzgrofien zuriickgegriffen werden
muss. So fehlt z. B. eine geeignete gesamtwirtschaftliche Gewinngrofe (vgl. Schaft
(1981), S. 490). Fiir die tatsichliche Bemessungsgrundlage der veranlagten Einkom-
mensteuer werden als Ersatzgrofe die Bruttoeinkommen aus Unternehmertétigkeit
und Vermdogen verwendet, die jedoch als Residualgrofe mit entsprechendem Pro-
gnosefehler in der Volkswirtschaftlichen Gesamtrechnung ermittelt werden. Die Vor-
auszahlungen, die den Hauptteil des Aufkommens an veranlagter Einkommens- und
Korperschaftssteuer ausmachen, stehen jedoch weder mit dieser Hilfsgréfe noch mit
den Gewinnen in einem engen Zusammenhang (vgl. von der Lippe (1986), S. 337).
Auferdem liegen in der VGR und im Steuerrecht unterschiedliche Definitionen fiir
Gewinne und Abschreibungen vor (vgl. Institut fiir Finanzen und Steuern (1988),

S. 15).

Je grober die Aufkommenselastizitdt der jeweiligen Steuer ist, desto grofer ist auch

die Unsicherheit der Steuerschitzung, da sich Prognosefehler der Bemessungsgrund-
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lage dann besonders stark niederschlagen. Vor allem bei den hinsichtlich ihres Auf-
kommens sehr gewichtigen Steuern, namlich der Lohn- und Einkommensteuer sowie
der Umsatzsteuer, werden in der Literatur die groften Elastizitdten angegeben (vgl.

z. B. Riirup und Schachler (1983), S. 222).

Verbrauchssteuern weisen dagegen meist geringe Elastizititen auf. Auferdem
lasst sich bei den Verbrauchssteuern die Verbrauchsmenge meist relativ gut prognos-
tizieren (vgl. von der Lippe (1986), S. 337). Haufig werden dazu direkte Prognoseme-
thoden verwendet, wie z. B. die Trendregression anhand der logistischen Funktion
zur Modellierung von Sattigungstendenzen. Einerseits kann allerdings der Wende-
punkt der logistischen Funktion in den Prognosezeitraum fallen, andererseits konnen
Steuerrechtsédnderungen zu Verschiebungen des Séttigungsniveaus fiithren (vgl. Rii-
rup und Schachler (1983), S. 222). Des Weiteren sorgt die Interdependenz zwischen
Verbrauchsmenge und Steuersatz fiir Schwierigkeiten, ebenso wie die Schiatzung der
Preiskomponente, wenn die Verbrauchssteuer wertmébig (und nicht mengenméfig)
erhoben wird. So stellt sich bei einer Steuererhéhung auch die Frage, wie stark die
Verbrauchsmengen reagieren werden (vgl. von der Lippe (1986), S. 337). Dies ist
wiederum stark von der Uberwilzungstechnik der Anbieter und den Nachfrageelas-

tizitdten abhéingig (vgl. Korner (1983), S. 218).

Auch der néichste Schritt, die Prognose der Steuerschuld durch Anwendung
des Steuertarifs auf die Bemessungsgrundlage, birgt weitere Probleme, sofern kein
einheitlicher Steuersatz vorliegt. Denn vor allem die progressive Besteuerung bei der
Einkommensteuer setzt Kenntnisse iiber die aktuelle Einkommensverteilung sowie
deren Verdnderungen im Prognosezeitraum voraus. Auch Freibetrige und Freigren-
zen sowie differenzierte Steuersitze aufgrund anderer Merkmale als der Hohe der
Bemessungsgrundlage erfordern die Prognose einer disaggregierten Bemes-
sungsgrundlage. So reicht es nicht aus, die Héhe der steuerpflichtigen Tatbestinde
zu prognostizieren, auch deren Verteilung muss beriicksichtigt und oftmals geschétzt

werden (vgl. von der Lippe (1986), S. 337).
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Schlieflich stellt sich die Prognose der zeitlichen Verzdgerungen (Lagstruktur)
zwischen Entstehen der Steuerschuld und kassenméfiger Einnahme als schwierig dar.
Dabei sind Steuervorauszahlungen, -riickstinde und -erlasse, Niederschlagungen und
Steuererstattungen zu beriicksichtigen (vgl. von der Lippe (1986), S. 338). Vor allem
bei den Veranlagungssteuern spielt die komplizierte und instabile Lag-Struktur eine
entscheidende Rolle bei der Prognose des Steueraufkommens, so dass die ,Erfolge,
diese diskontinuierlichen Prozesse in den Schétzergebnissen zu erfassen, bescheiden

sind“ (Schoof (1998), S. 213).

Nicht zuletzt sorgen die hédufigen Steuerrechtsinderungen fiir erhebliche Pro-
bleme bei der Vorausschiatzung des Steueraufkommens, da sie einerseits zu vielen
Strukturbriichen in den Zeitreihen der Steuereinnahmen fiihren. Andererseits sind
die zukiinftigen Auswirkungen der fiir den Prognosezeitraum beschlossenen und ge-
planten Steuerrechtsdnderungen extrem schwer abzuschitzen, da sie meist stark
vom Verhalten der Zensiten abhingen. Auch die zeitliche Wirkung einer Steuer-
rechtsinderung ist vor allem von den schwer vorhersehbaren Reaktionen der Steuer-
pflichtigen abhéngig, was zu zuséitzlichen Schwierigkeiten bei der periodengerechten
Zuordnung der prognostizierten Effekte fithrt (vgl. Gebhardt (2001), S. 132). So
kann es durch die Ankiindigung von Steuerrechtsénderungen bereits zu Vorzieh-
oder Verzogerungseffekten kommen, die sich auf die Aufkommensentwicklung aus-
wirken. Andererseits besteht auch die Moglichkeit, dass die Zensiten z. B. aufgrund
vertraglicher Bindungen erst verzogert auf Steuerrechtsinderungen reagieren und
sich die verschobenen Verhaltensinderungen dementsprechend auch erst stark ver-
zogert auf das Steueraufkommen auswirken, was noch durch die steuerrechtlichen
Veranlagungs- und Zahlungslags verstirkt wird (vgl. Leibrecht (2004), S. 51). Au-
flerdem entsteht eine weitere Schwierigkeit dadurch, dass sich die Auswirkungen
verschiedener Steuerrechtsinderungen oftmals iiberlagern. Ein zusitzliches Identi-
fikationsproblem ergibt sich durch etwaige gleichzeitige geldpolitische oder andere
fiskalpolitische Maknahmen, so dass sich der Effekt einer Steuerrechtsianderung noch

schwerer prognostizieren ldsst (vgl. Leibrecht (2004), S. 50).
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Der Arbeitskreis ,Steuerschitzungen” versucht in seinen Steuerprognosen die Pri-
mérwirkungen der bereits beschlossenen Steuerrechtséinderungen (statische Effekte)
zu beriicksichtigen, wogegen die dynamischen makrookonomischen Riickwirkungen,
so genannte Feedback-Effekte, bei der Quantifizierung der finanziellen Auswir-
kungen aufer Acht bleiben (vgl. Schoof (1998), S. 211). Zwar versucht der Arbeits-
kreis ,Gesamtwirtschaftliche Vorausschitzungen® bei der Erstellung der konjunktu-
rellen Eckdaten die makrookonomischen Impulse der Steuerrechtsanderungen zu be-
riicksichtigen, ihre finanzwirtschaftlichen Wirkungen werden aber nicht explizit vom
BMEF ausgewiesen (vgl. Gebhardt (2001), S. 132). Zusétzlich fiihren zwar geplante,
aber noch nicht verabschiedete Steuerrechtsinderungen zu weiteren Schitz-
risiken, da sie nicht ins Prognosekalkiil eingehen (vgl. z. B. Diller (1987), S. 295).
Denn die Gesetzentwiirfe unterliegen hiufig umfangreichen Anderungen im Laufe
des Gesetzgebungsverfahrens, so dass eine Beriicksichtigung geplanter Steuerrechts-
dnderungen eine laufende Uberarbeitung der Steuerschiitzung erforderlich machen
wiirde (vgl. Bundesregierung (1996), S. 4). Ihre finanziellen Auswirkungen werden
allerdings laut BMF gesondert in der Haushalts- und Finanzplanung berticksichtigt
(vgl. Bundesministerium der Finanzen (2005), S. 10).

Bei diesem indirekten (steuerschuldorientierten) Schitzverfahren, das auf makro-
6konomischer Ebene also die Steuerveranlagung eines Durchschnitts-Zensiten simu-
liert, werden viele Input-Daten bendtigt, die alle selbst Prognosen fiir zukiinftige
Zeitpunkte darstellen, und damit mit Prognosefehlern behaftet sind. Sie eignen
sich vor allem zur Vorhersage der Wirkung von Steuerrechtsinderungen, da hierfiir
die Kausalzusammenhinge unabdingbar sind. Ob allerdings die reine Prognose des
Steueraufkommens tatsichlich mit dieser Methode treffsicherer ist als mit indirekten

Verfahren, bleibt fraglich und soll im Folgenden untersucht werden.



2.3. Bisherige empirische Untersuchungen zur Qualitéit der AKS-Prognosen 25

2.3. Bisherige empirische Untersuchungen zur

Qualitat der AKS-Prognosen

Obwohl die Steuerschitzungen des AKS die Grundlage der Aufstellung des Bun-
deshaushalts sowie der Haushalte der Lander sind, finden sich in der Literatur nur
vergleichsweise wenige empirische Untersuchungen zu deren Prognosegiite. Auffillig
ist dabei besonders, dass es einige Veroffentlichungen Anfang bis Mitte der 80er Jah-
re gab (s. hauptséchlich Korner (1983), Riirup und Schachler (1983), Flascha (1985)
und von der Lippe (1986)), das Thema dann in der wissenschaftlichen Diskussion
weitestgehend verschwand und erst in den letzten zehn Jahren wieder von ein paar
wenigen Autoren aufgegriffen wurde (vgl. Gebhardt (2001), Becker und Buettner
(2007) sowie Biittner und Kauder (2008b) und Lehmann (2010)).

Korner (1983) fithrt sowohl eine horizontale als auch vertikale Treffsicherheitsana-
lyse durch. Bei der horizontalen Treffsicherheitsanalyse wird die Entwicklung der
Prognosegenauigkeit bei zeitlich zunehmender Schitzdistanz im Rahmen von Pro-
gnosen fiir verschiedene Prognoseziele untersucht (fixed event). Die vertikale Treff-
sicherheitsanalyse betrachtet dagegen die Prognosegiite der Prognosen, denen ein
bestimmter gleichbleibender Prognosehorizont zugrunde liegt (fixed horizon) (vgl.

z. B. Osterloh (2008), S. 28).

Ausgangspunkt fiir Kérners horizontale Treffsicherheitsanalyse ist ein einfacher
absoluter Soll-Ist-Vergleich der vom AKS fiir die Jahre 1969 bis 1980 prognostizier-
ten Werte fiir das Gesamtsteueraufkommen der BRD und der tatséichlich realisierten
Werte. Allerdings fiihrt Korner eine teilweise Bereinigung des Steueraufkommens
durch, indem er all diejenigen Steuerrechtsénderungen mit Riickwirkung auf das
Aufkommen im mittelfristigen Schétzzeitraum eliminiert, die in der auf die Progno-
se folgenden Periode in Kraft getreten sind (vgl. Korner (1983), S. 240). Als relative
Fehlermafe werden dann der relative gewogene Schéitzfehler und die Abweichungs-
elastizitdt sowie ein modifizierter Theilscher Ungleichheitskoeffizient betrachtet (fiir

die genauen Formeln siehe Korner (1983), S. 240). Ein Ergebnis der horizontalen
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Treffsicherheitsanalyse ist, dass die Prognosen bis 1976 von Unterschitzungen ge-
prigt waren und danach mehr Uberschétzungen zu beobachten sind. Auferdem stellt
Korner fest, dass sich die Prognosefehler des Bruttosozialproduktes stark auf die

Prognosefehler des Steueraufkommens auswirken (vgl. Kérner (1983), S. 240).

Die vertikale Treffsicherheitsanalyse fiihrt Koérner mit Hilfe eines linearen Re-
gressionsansatzes durch, der als abhéngige Variable das realisierte Steueraufkommen
verwendet, das durch das (als unabhéngig angenommene) prognostizierte Steuerauf-
kommen erklért werden soll. Dabei wird fiir die Prognosehorizonte h = 1 bis h = 5
jeweils eine separate Gleichung geschétzt (allerdings mit einer jeweils relativ gerin-
gen Anzahl an Beobachtungen) und das nicht besonders iiberraschende Ergebnis
erzielt, dass die Prognosefehler mit wachsender Schétzdistanz stark zunehmen (vgl.

Korner (1983), S. 244).

Horizontale Treffsicherheitsanalysen von einigen Einzelsteuern ergeben wesentlich
schlechtere Ergebnisse als fiir das gesamte Steueraufkommen. Dies liegt an der kom-
pensierenden Wirkung von Uber- und Unterschiitzungen einzelner Steuerarten. Da-
bei weisen die Verbrauchssteuern eine erheblich bessere Prognosegiite auf als die
Lohn- und Umsatzsteuer, deren Treffsicherheit Kérner noch mit ,befriedigend* be-
zeichnet, wihrend die Steuerarten, die im Veranlagungsverfahren erhoben werden,
so groke Prognosefehler verzeichnen, dass ihre Treffsicherheit vom Autor als ,unge-

niigend* eingestuft wird (vgl. Kérner (1983), S. 248).

Auch Riirup und Schachler (1983) untersuchen die absoluten und relativen Abwei-
chungen der Schitzergebnisse des AKS von den tatséchlichen Werten des Gesamt-
steueraufkommens fiir die Jahre 1975 bis 1981. Fiir diesen Zeitraum beobachten
die Autoren, dass ,jin Zeiten einer anziehenden Inflationierung des Preisniveaus das
Aufkommen unter-, in Zeiten einer deflatorischen Unterauslastung das Aufkommen

tendenziell iiberschitzt wird“ (Riirup und Schachler (1983), S. 219).

Zu ahnlichen Ergebnissen kommt auch Flascha (1985). Sie schliefit aufgrund ih-

rer Untersuchung der Prognosegiite der offiziellen Steuerschitzungen des AKS fiir
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die Einzelsteuern, dass ,die 30% des Steueraufkommens, die mit einem Schétzfehler
> 8% behaftet sind, eine deutliche Sprache fiir die notwendige Verbesserung der
Prognosequalitét“ sprechen (Flascha (1985), S. 198). Zum Vergleich erstellt Fla-
scha eigene Prognosen anhand von saisonalen ARIMA-Schitzungen sowohl fiir das
Gesamtsteueraufkommen als auch fiir ausgewéhlte Einzelsteuern. Thren Schitzungen
liegen Quartalsdaten vom ersten Quartal 1969 bis zum ersten Quartal 1984 des unbe-
reinigten kassenmafigen Gesamtsteueraufkommens sowie Monatsdaten von Januar
1976 bis April 1984 des Aufkommens einiger ausgewéhlter Einzelsteuern zu Grunde.
Allerdings hatte Flascha im Jahre 1985 noch grofse Probleme bei der elektroni-
schen Datenverarbeitung. So scheiterten beispielsweise laut Flascha (1985) ge-
wiinschte Modellspezifikationen anhand des von ihr verwendeten Programmpaketes
SPSS (vgl. Flascha (1985), S. 165 und 170). Auferdem hatte sie bei den teilwei-
se sehr rechenintensiven ARIMA-Schitzungen zur damaligen Zeit noch mit groften

Schwierigkeiten aufgrund der eingeschrankten Rechnerkapazitit zu kimpfen.

Um so beachtlicher ist daher, dass Flaschas kurz- und mittelfristige Prognosen fiir
das Gesamtsteueraufkommen fiir den untersuchten Zeitraum eine grofere Treffsi-
cherheit als die offiziellen AKS-Schétzungen aufweisen (s. Flascha (1985), S. 169).
Zur Beurteilung der Prognosegiite vergleicht Flascha jeweils die durchschnittlichen
relativen Prognosefehler der offiziellen AKS-Schitzungen mit denen ihrer eigenen
Prognosen. Auch fiir die Lohnsteuer als Einzelsteuer ergibt sich laut Flascha eine
deutliche Uberlegenheit der univariaten Schitzmethode“ (Flascha (1985), S. 175).
Weiterhin kann Flascha durch Anwendung der Box-Jenkins-Methode fiir die ver-
anlagte Einkommensteuer und die Korperschaftssteuer kleinere durchschnittliche
relative Prognosefehler erzielen als diejenigen der AKS-Schitzungen, obwohl ihre
ARIMA-Schétzungen fiir sich genommen eine eher schwache Prognosegiite aufwei-
sen (vgl. Flascha (1985), S. 186, 188). Fiir die Umsatz- und die Vermdgenssteuer
erreicht die Zeitreihenmethode immerhin noch gleichwertige Ergebnisse im Vergleich
zu den AKS-Schétzungen (vgl. Flascha (1985), S. 178 und 191). Einzig die Progno-
se der Mineralolsteuer schneidet deutlich schlechter als die offizielle Schiatzung ab

(vgl. Flascha (1985), S. 181). Zusammenfassend schliefst Flascha damit, dass ,fiir
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das reine Prognoseziel oder als Kontrollschdtzung univariate Methoden in der Regel

zu empfehlen® sind (Flascha (1985), S. 199).

Einen weiteren Beitrag zur Untersuchung der Treffsicherheit der Prognosen des
Arbeitskreises ,Steuerschéitzungen” in den achtziger Jahren liefert von der Lippe
(1986). Im von ihm analysierten Beobachtungszeitraum von 1960 bis 1981 kommt
von der Lippe zu dem Ergebnis, dass 85% des Steueraufkommens nur mit einem
durchschnittlichen Prognosefehler von mindestens £ 5% vom AKS geschitzt wer-
den konnen (vgl. von der Lippe (1986), S. 339). Seine Schlussfolgerung lautet, dass
sich fiir fast alle Steuern die Notwendigkeit |ergibt|, die Prognosequalitit durch
verbesserte Schitzmethoden zu steigern® (von der Lippe (1986), S. 340).

15 Jahre spiter untersucht Gebhardt (2001) erneut die Treffsicherheit der mittelfris-
tigen AKS-Schitzungen fiir das jeweils laufende Jahr, nun aber fiir den wesentlich
groferen Beobachtungszeitraum von 1970 bis 2000. Das Jahr 1990 wurde wegen der
Wiedervereinigung Deutschlands eliminiert (vgl. Gebhardt (2001), S. 133). Auch
Gebhardt betrachtet hauptséichlich die absoluten und relativen Abweichungen der
prognostizierten von den beobachteten Werten fiir das Steueraufkommen. Allerdings
liegen dieser Analyse der Prognosegenauigkeit jeweils die ex post um Steuerrechts-
dnderungen bereinigten Prognosen zu Grunde, obwohl die Haushaltsplanungen
der Regierung immer auf den unbereinigten AKS-Schitzungen basieren (miissen).
In den von Gebhardt untersuchten drei Jahrzehnten ist die durchschnittliche Uber-
schidtzung des Gesamtsteuerautkommens grofier als die durchschnittliche Unterschét-
zung (vgl. Gebhardt (2001), S. 133). Er kommt ebenfalls zu dem nicht iiberraschen-
den Ergebnis, dass die Prognosefehler des Bruttoinlandsproduktes entsprechende

Schatzfehler des Steueraufkommens nach sich ziehen.

Besonders hohe Abweichungen der Prognose von den tatséchlichen Steuereinnah-
men lassen sich fiir die Jahre 1995 bis 1997 beobachten. Die ,Schitzungen mussten
wiederholt in zweistelliger Milliardenh6he nach unten korrigiert werden* (Gebhardt

(2001), S. 137). Aukerdem war damals erstmalig eine Korrekturphase von iiber drei
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Jahren notwendig. Insgesamt bescheinigt Gebhardt den offiziellen AKS-Schétzungen
aber eine hohe Treffsicherheit. Die hohen Prognosefehler Mitte der neunziger Jah-
re rechnet er hauptsichlich tempordren Sonderfaktoren zu (fiir Details dieser Son-
derfaktoren sieche Gebhardt (2001), S. 137-145). Trotzdem sind laut Gebhardt bei
der Prognose des Steuerautkommens ,weitere Verbesserungen angezeigt* (Gebhardt

(2001), S. 145).

Der AKS selbst ist sich seiner Daueraufgabe bewusst, die verwendete Schitzmetho-
dik laufend zu verbessern, und hilt deshalb zusitzliche Methodensitzungen ab.
So nennt das BMF im Jahr 2005 als aktuelle Projekte den Einsatz eines Mikrosimu-
lationsmodells bei der Schiatzung der Lohnsteuer sowie die Nutzung 6konometrischer
Ansitze bei der Schitzung der Umsatzsteuer (vgl. Bundesministerium der Finanzen
(2005), S. 14). Auferdem ist eine Verbesserung der Datengrundlage im Zeitablauf
zu beobachten. So erwahnt das BMF 2005 ,neue” Daten zur Zahlungsstruktur und
eine ;neue’ Steuerdatenbank, die die Schitzungen im BMF unterstiitzt (vgl. Bun-

desministerium der Finanzen (2005), S. 14).

Zur Beurteilung der Schitzqualitit des AKS veroffentlichte das BMF im Jahr 2005
ebenfalls einen Vergleich der Ergebnisse der November-Steuerschitzung zum jewei-
ligen Ist-Ergebnis des folgenden Haushaltsjahres fiir die Jahre von 1994 bis 2003
(vgl. Bundesministerium der Finanzen (2005), S. 17). Allerdings ist auch bei dieser
Analyse der Prognosegenauigkeit zu beachten, dass die Schitzwerte ex post um
Steuerrechtsinderungen bereinigt wurden, die nach dem Schétzzeitpunkt fiir
das zu schitzende Jahr in Kraft traten. In den betrachteten zehn Jahren fallen wie-
derum die hohen Uberschiitzungen der Jahre 1995 bis 1997 auf. Von 1998 bis 2000
unterschitzte der AKS die Gesamtsteuereinnahmen leicht, von 2001 bis 2003 kam
es allerdings erneut zu sehr hohen Uberschitzungen. Insgesamt musste der Bund
in diesen drei Jahren mit 55 Milliarden Euro weniger als erwartet auskommen (vgl.
Bundesministerium der Finanzen (2005), S. 17). Dabei bemerkte beispielsweise Kar-

renberg bereits in einem seiner Artikel in der Kommunalen Steuer-Zeitschrift im Juli
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2001, dass der Deutsche Stadtetag skeptisch gegeniiber den Schéitzungen des AKS
sei (vgl. Karrenberg (2001), S. 125).

Becker und Buettner (2007) testen die Prognosefehler der AKS-Schétzungen erstma-
lig auf ihre Prognoserationalitit, das heifst auf Unverzerrtheit und Informations-
effizienz. Unverzerrtheit liegt dann vor, wenn der Erwartungswert des Prognose-
fehlers Null ist. Effizienz bedeutet, dass alle Informationen, die zum Zeitpunkt der
Prognose zur Verfiigung stehen, vollstandig fiir die Prognose genutzt werden. Becker
und Buettner (2007) untersuchen sowohl die Mai-Prognosen fiir das laufende Jahr
sowie die November-Prognosen fiir das folgende Jahr im Prognosezeitraum 1971 bis
2005. Sie kommen zu dem Ergebnis, dass die AKS-Schitzungen unverzerrt sind
und ein Grofsteil der Prognosefehler auf die Unsicherheit der Konjunkturprognose

zuriickzufiihren ist (vgl. Becker und Buettner (2007), S. 8 ff.).

Um auf Informationseffizienz zu testen, nehmen Becker und Buettner (2007) fol-
gende Grofen in ihr Regressionsmodell auf, die als Informationen zum Zeitpunkt
der Prognose zur Verfiigung stehen. Einerseits sind den Schétzern die jeweiligen
Prognosefehler des Vorjahres bekannt. Zum anderen wird die Abweichung der von
der Regierung vorgegebenen Prognose des Bruttoinlandsproduktes von der Gemein-
schaftsdiagnose der fiihrenden wirtschaftswissenschaftlichen Forschungsinstitute in
die Schitzgleichung aufgenommen und auf Signifikanz getestet (vgl. Becker und
Buettner (2007), S. 6 f.). Auferdem wird mit Hilfe einer Dummy-Variable unter-
sucht, ob es in den Jahren, in denen eine Bundestagswahl stattfand, ein groferer
bzw. kleinerer Prognosefehler zu erwarten ist, als in den Jahren, in denen keine
Wabhl stattfand. Letztere Dummy-Variable fiir Wahljahre erweist sich als einzige der
getesteten Grofen als statistisch signifikant von Null verschieden (vgl. Becker und
Buettner (2007), S. 11 ff.). Gemé&f der Schitzgleichung des Prognosefehlers fiir das
laufende Jahr ldsst sich demnach erwarten, dass der AKS in Wahljahren das Ge-
samtsteueraufkommen tendenziell unterschitzt, was dadurch erklart werden konnte,
dass der AKS bei seinen Steuerschitzungen die Moglichkeit nicht in Betracht zieht,

dass die Bundesregierung in Wahljahren die Konjunktur méglichst positiv stimuliert
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(vgl. Becker und Buettner (2007), S. 13). Alle anderen getesteten Informationen wer-
den jedoch laut den Autoren bei der offiziellen Steuerschitzung effizient genutzt,
so dass Becker und Buettner (2007) insgesamt zum Ergebnis kommen, dass im un-

tersuchten Zeitraum kein signifikanter systematischer Fehler in den Steuerprognosen

des AKS erkennbar ist.

Biittner und Kauder (2008a) untersuchen erstmalig im Auftrag des BMF die Pro-
gnosequalitit offizieller Steuerschitzungen im internationalen Vergleich. Bei der
Gegeniiberstellung der relativen Vorhersagefehler fiir das Gesamtsteueraufkommen
von zwolf OECD-Léandern im Prognosezeitraum 1998 bis 2008 schneidet die deut-
sche November-Schitzung vergleichsweise gut ab (vgl. Biittner und Kauder (2008a),
S. 60). Die Mai-Schitzung ist naturgeméf mit einer grokeren Unsicherheit behaf-
tet, so dass die relativen Prognosefehler der betrachteten zehn Jahre im Vergleich
zu den anderen Lindern eine eher grofie Spannweite aufweisen (vgl. Biittner und
Kauder (2008a), S. 60). Auch Biittner und Kauder (2008b) kénnen in ihrer Analyse
die Nullhypothese unverzerrter Vorhersagefehler sowohl fiir die November- als auch

Mai-Schitzungen nicht verwerfen (Biittner und Kauder (2008b), S. 32).

Auch Lehmann (2010) untersucht die AKS-Prognosen anhand verschiedener deskrip-
tiver Giitemake auf ihre Treffsicherheit. Er analysiert dabei die Mai-Schéitzungen des
Gesamtsteueraufkommens fiir das laufende sowie das folgende Jahr zwischen 1973
und 2008. Aufgrund der deutschen Wiedervereinigung wurden von ihm die Jahre
1989 und 1990 eliminiert (vgl. Lehmann (2010), S. 34 f.). Es zeigt sich, dass der
AKS im von ihm betrachteten Zeitraum ebenfalls hiufiger {iber- als unterschétzt.
Neben der Berechnung einiger deskriptiver Mafe fiihrt Lehmann auflerdem eine
traditionelle Mincer-Zarnowitz-Regression! durch, um auf Unverzerrtheit der Pro-
gnosen zu testen. Wie auch schon Becker und Buettner (2007) und Biittner und
Kauder (2008a) kommt Lehmann (2010) ebenfalls zu dem Ergebnis, dass die AKS-
Schitzungen unverzerrt sind (vgl. Lehmann (2010), S. 37). Dabei gilt allerdings zu

Der traditionelle Test auf Unverzerrtheit anhand der Mincer-Zarnowitz-Tradition wird ausfiihr-
lich in Kapitel 4.1.1 erlautert.
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beachten, dass auch er separate Tests fiir die beiden von ihm betrachteten Progno-

sehorizonte durchfiihrt.

Zusammenfassend kann festgehalten werden, dass die AKS-Steuerschéitzungen ge-
mak bisheriger empirischer Untersuchungen als unverzerrt und in den meisten der
untersuchten Fille auch als effizient eingestuft werden konnen. Auferdem weisen sie
eine relativ hohe Treffsicherheit auf. Dennoch kommt es immer wieder zu Jahren
mit sehr starken Uberschitzungen des Steueraufkommens, was enorme Auswirkun-
gen auf die Finanzhaushalte aller Ebenen hat und politische Mafnahmen bis hin
zu Haushaltssperren im laufenden Fiskaljahr notwendig macht. Im Folgenden soll
nun untersucht werden, inwieweit saisonale ARIMA-Modelle mindestens vergleich-
bar treffsichere Steuerschiatzungen liefern kénnen. Des Weiteren stellt sich die Frage,
ob die AKS-Prognosen auch dann noch als rational bezeichnet werden kénnen, wenn
gemif eines neuen Ansatzes fiir alle Prognosehorizonte gemeinsam auf Unverzerrt-

heit und Informationseffizienz getestet wird.
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3. Eigene Schatzung des

Steueraufkommens mit

(S)ARIMA-Modellen

Die Steuerschéitzungen des AKS basieren hauptsichlich auf indirekten Schétzme-
thoden, fiir die Prognosewerte der erkldrenden Input-Variablen bendétigt werden,
die zwangslaufig schon mit Prognosefehlern behaftet sind. Vor allem die gesamt-
wirtschaftlichen Vorausschitzungen bringen bereits ein hohes Maf an Unsicherheit
in die Steuerschitzungen und sind zudem von der Regierung als Zielgrofe vorge-
geben. Um diese potentiellen Quellen fiir Fehlschdtzungen zu umgehen, wird in
diesem Kapitel das Gesamtsteueraufkommen der Bundesrepublik Deutschland mit
einer direkten stochastischen Methode geschitzt. Die univariate Zeitreihenana-
lyse versucht ndmlich eine Variable allein durch die Gesetzmifigkeiten ihrer in der
Vergangenheit beobachteten Realisationen zu erkléren und zukiinftige Werte dieser
Variablen zu prognostizieren. Dadurch werden weder vergangene noch fiir die Zu-
kunft prognostizierte Werte erkldrender Variablen bendtigt. Auferdem besteht keine
Notwendigkeit, die komplexe Steuerstruktur, sich dndernde steuerrechtliche Gege-
benheiten bzw. die vielfiltigen Interdependenzen mit den konjunkturellen Gréfen

in einem 6konometrischen Modell abzubilden.
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3.1. Saisonale ARIMA-Modelle

George Box und Gwilym Jenkins entwickelten bereits im Jahr 1970 die Box-Jenkins-
Methode, um den stochastischen Prozess, der einer univariaten Zeitreihe zugrunde
liegt, durch ,,Autoregressive Integrated Moving Average*“-Modelle (ARIMA-
Modelle) abzubilden (Box und Jenkins (1970)). Es zeigte sich im Laufe der Zeit,
dass diese Modelle in besonderem Mafe fiir die Prognose von Zeitreihen mit ausge-

priagtem saisonalen Muster geeignet sind.

Die in dieser Arbeit verwendete Notation ist an Hamilton (1994) angelehnt. Der
zugrunde liegende stochastische Prozess beziehungsweise die Folge der Zufallsva-
riable iiber die (als diskret betrachtete) Zeit wird mit {Y;} bezeichnet, wihrend
{y:} fiir die tatsiichliche Realisation des stochastischen Prozesses bzw. die Folge der
Beobachtungswerte steht. Demnach bezeichnet (y1,ys,...,yr) also eine konkrete
Stichprobenrealisation. Aufgrund der Abhéngigkeiten zwischen den Zufallsvariablen
{...Y;2,Y,1,Y;...} und da nur eine einzige Realisation des stochastischen Pro-
zesses beobachtet werden kann, muss eine Zeitreihe zwei Kriterien erfiillen, damit
die Koeffizienten des gewiinschten 6konometrischen Modells konsistent geschétzt
werden konnen. Diese beiden Kriterien sind die (schwache) Stationaritit und die

Ergodizitét.

Ein stochastischer Prozess Y; ist schwach bzw. kovarianzen-stationir, wenn

(vgl. z. B. Liitkepohl (2004), S. 11)

E(Y,) = p ¥,
Var(V;) = o? Vi, (3.1)
Cov(Yy,Y:—j) = 7; VYt und Vj>1.

Der Erwartungswert und die Varianz sind also iiber die Zeit hinweg konstant. Die
Autokovarianzen héngen lediglich von der Zeitspanne j zwischen zwei Zufallsvaria-

blen ab, nicht aber vom Zeitpunkt ¢.
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Dagegen spricht man von strikter Stationaritdt, wenn fiir den stochastischen

Prozess Y;

FY}17~..,YtT (yla cee 7yT> = Fn1+j,~--,Y}T+j (yb cee 7yT) \V/j €z

gilt, also die gemeinsame Verteilungsfunktion zweier oder mehrerer Zufallsvariablen
nur von j, nicht aber von ¢ abhéngt. Ist Y; strikt stationdr und besitzt endliche erste
und zweite Momente, so ist der Prozess auch schwach stationir (vgl. z. B. Hamil-
ton (1994), S. 46). Fiir den besonderen Fall, dass Y; normalverteilt ist, impliziert
schwache Stationaritdt auch strikte Stationaritdt. Im Folgenden wird der Begriff

wstationar® verkiirzt fiir ,schwach stationar* verwendet.

Auferdem wird ein stochastischer Prozess trend-stationér genannt, wenn er nach
Subtraktion einer (oft linearen) Funktion der Zeit ¢, dem so genannten determinis-
tischen Trend, stationdr ist (vgl. z. B. Liitkepohl (2004), S. 12). Dagegen spricht man
von Differenzen-Stationaritét, wenn Y; aufgrund einer Einheitswurzel bzw. eines
stochastischen Trends nicht stationér ist, aber die erste Differenz AY; = Y; — Y;
einen stationdren Prozess erzeugt. Der stochastische Prozess wird dann auch inte-
griert der Ordnung 1 oder I(1)-Prozess genannt. Ist eine d-fache Differenzenbildung
notig, um einen stationdren Prozess zu erzeugen, heifit Y; integriert der Ordnung d

bzw. I(d)-Prozess.

Das zweite Kriterium zur Schitzung von Zeitreihenmodellen ist die Ergodizitiat. Ein
stationdrer stochastischer Prozess Y; ist ergodisch, wenn die Abhéngigkeit zwi-
schen den Zufallsvariablen Y; und Y;_; mit wachsender Zeitspanne j zwischen den
Variablen immer mehr abnimmt. Hayashi (2000) definiert die Ergodizitét eines sta-
tiondren Prozesses dementsprechend als asymptotische Unabhéngigkeit, das heift,

dass zwei Zufallsvariablen, die zeitlich weit genug entfernt sind, fast unabhéngig
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voneinander sind. Gilt fiir zwei beliebige beschrinkte Funktionen f : R¥ — R und
g :R!' — R also die Grenzwertbeziehung

Um E [f(2iy. . 2itk) 9 (Zivns - - s Zivnt)] = ELf (i, - o5 2i0k) | E[9(Zitny - -+ 5 Zitnt1)] s

n—oo

ist der stationire stochastische Prozess Y; ergodisch (vgl. Hayashi (2000), S. 101).

Hamilton (1994) schriankt seine Definition der Ergodizitét auf stationére normalver-
teilte stochastische Prozesse ein und erhilt damit eine leichter priifbare Bedingung
fiir Ergodizitit. Einen stationdren normalverteilten stochastischen Prozess Y; nennt
man ihm zufolge ndmlich ergodisch, wenn die Summe der Varianz und aller Auto-

kovarianzen endlich ist, also

> il <o (3.2)
=0

mit 79 = Var(Y;) und v; = Cov(Y;, Y;—;) fiir alle j > 1 gilt (vgl. Hamilton (1994),
S. 47).

Ist ein stochastischer Prozess stationdr und ergodisch, besagt das Theorem der
Ergodizitit, dass die Momente dieses Prozesses (sofern sie existieren und endlich
sind) konsistent durch die Stichprobenmomente geschitzt werden kénnen (vgl. bei-

spielsweise Hayashi (2000), S. 102).

Um eine stationédre Zeitreihe zu modellieren, wird zuniachst das ARMA-Modell be-
trachtet und dann schrittweise zum saisonalen ARIMA-Modell erweitert, welches
in dieser Arbeit verwendet wird. Das allgemeine ARMA (p, ¢)-Modell setzt sich
aus einer autoregressiven (AR) Komponente der Ordnung p und einer so genannten
Moving Average (MA) Komponente der Ordnung ¢ zusammen. Der AR-Teil bildet
die Abhéngigkeit der Variable von ihrer eigenen Vergangenheit ab, wihrend der
MA-Teil als gleitender Durchschnitt den Einfluss vergangener Schocks erfasst. Das
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ARMA (p, q)-Modell lisst sich somit durch folgenden stochastischen Prozess {Y;}
abbilden (vgl. z. B. Hamilton (1994), S. 59 oder Liitkepohl (2004), S. 27)

Y;g =cC +?1}/t—1 —+ ¢2Y2_2 + ..+ ¢p}/t—;lj+ 61515_1 + 92515—2 + ...+ ant_g +E¢. (33)
AR-Teil MA-Teil

Dabei stellt der Storterm {e;} normalverteiltes weifses Rauschen dar, das heifst {e;}

erfiillt folgende Eigenschaften

E(e) = 0,
Var(e;) = E(&?) = o? Vi,
Cov(et,ei—j) = E(ggr—j) = 0 Vi #0,
und g ~ N(0;07%).

Die zu schétzenden Koeffizienten werden mit c, ¢, ..., ¢p, 01, ..., 0, bezeichnet. Die
Zufallsvariable Y; wird also durch die Linearkombination einer Konstanten, vergan-
gener Werte der Zufallsvariablen und einem gegenwértigen Schock sowie vergangener

Schocks erklart.

Als niitzliche Notationshilfe wird der Lag-Operator L eingefiihrt. Dieser ist defi-
niert als

L*Y, =Y, , (3.5)

und erfiillt sowohl die Eigenschaft der Kommutativitit, Assoziativitit als auch der
Distributivitiat (vgl. z. B. Hamilton (1994), S. 26 f.). Subtrahiert man den AR-Teil
in Gleichung (3.3) und setzt den Lag-Operator aus Gleichung (3.5) ein, erhélt man
das ARMA (p, q)-Modell als

(1= 1L —¢ol? — ... — 7)Y, =c+ (1 + 0L+ 0,L% + ...+ 0,L9) g, (3.6)

. S N 2

AR Lag—‘i’olynom MA Lag:'Polynom
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Ersetzt man nun das AR Lag-Polynom durch
O, (L) =1—¢1L — ¢poL? — ... — $,L" (3.7)
und das M A Lag-Polynom durch
O,(L) =1+ 0,L+ 0,17 + ... + 0,L", (3.8)
ergibt sich fiir das ARMA(p, ¢)-Modell die iibersichtlichere Schreibweise
O,(L)Y; = c+ Oy4(L)ey. (3.9)

Es kann gezeigt werden, dass jeder endliche Moving Average Prozess stationir und
ergodisch ist (vgl. z. B. Hamilton (1994), S. 51). Ein Autoregressiver Prozess ist
dagegen nur dann stationir und ergodisch, wenn die Losungen des AR Lag-Polynoms
aus Gleichung (3.7) auferhalb des Einheitskreises liegen bzw. betragsmibig grofer
als eins sind (vgl. z. B. Kirchgéssner und Wolters (2007), S. 49). Fiir den gemischten
ARMA (p, q)-Prozess entscheiden folglich auch die Koeffizienten des AR-Teils, ob der

Prozess stationir und ergodisch ist.

Auferdem kann jeder stationire ARMA (p, q)-Prozess in einen unendlichen Moving
Average-Prozess, kurz MA(0o0)-Prozess, umgeformt werden (vgl. z. B. Hamilton
(1994), S. 60). Da Herman Wold bereits 1938 zeigte, dass (unter bestimmten Regu-
laritdtsbedingungen) jede kovarianzen-stationéire Zeitreihe als ein MA (0o0)-Prozess
dargestellt werden kann (vgl. Wold’sches Zerlegungstheorem aus Wold (1938)),
lasst sich die Schlussfolgerung ziehen, dass jede stationdre Zeitreihe durch einen
ARMA((p, q)-Prozess modelliert werden kann. Wie man eine gegebene Zeitreihe auf
Stationaritit testet, wird im Abschnitt 3.3 im Zuge der Box-Jenkins-Methode direkt

anhand der in dieser Arbeit untersuchten Steuerdaten erlidutert.
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Ist eine d-fache Differenzenbildung notig, um aus dem nicht-stationdren stochas-
tischen Prozess Y; einen stationdren Prozess zu erzeugen, so wird der I(d)-Prozess

Y; durch ein ARIMA(p, d, q)-Modell der Form

(1— ¢ L—ol? — ... — ¢, LP) (1—=L) YVi=c+ (1+0,L+0,L%+ ..+ 0,19
-~ 4 Rf—/ N ~ S/
Autoregressive Integrated Moving Average
(3.10)

dargestellt. In der verkiirzten Schreibweise ergibt sich entsprechend
®,(L)(1— L)Y, = ¢+ O,(L)e;. (3.11)

Die durch d-fache Differenzenbildung gefilterte Zeitreihe Y; = (1 — L)%Y hat dann
wiederum die ARMA(p, ¢)-Reprisentation

®,(L)Y; = c+0,(L)s (3.12)

(vgl. z. B. Liitkepohl (2004), S. 27).

Liegt zusétzlich ein ausgeprigtes saisonales Muster vor, eignen sich die saisonalen
ARIMA-Modelle in besonderem Mafse zur Prognose der Zeitreihe mit Saisonfigur.
Der stochastische Prozess Y; mit der saisonalen Periodizitdt s — beispielweise s = 4
fiir Quartalsdaten oder s = 12 fiir Monatsdaten — wird allgemein als multiplika-
tives SARIMA (p, d, q)(P, D, Q)s-Modell bezeichnet und liasst sich mit Hilfe des

saisonalen AR Lag-Polynoms
Op(L*) =1 — gL — poL* — ... — ppL*F (3.13)
und des saisonalen MA Lag-Polynoms

Oy(L%) = 14 04L° + 09L* + ... + 0,0L°9, (3.14)
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als

®,(L)Pp(L*)(1 — L)Y (1 — L*)PY; = ¢+ 0,(L)Og(L*)e; (3.15)

darstellen. Zusétzlich zu den nicht-saisonalen AR und MA Operatoren sowie nicht-
saisonalen Differenzen werden also auch noch saisonale AR und MA Operatoren so-
wie saisonale Differenzen in Betracht gezogen. Durch die multiplikative Verkniipfung
werden auch die Interaktionen der nicht-saisonalen und saisonalen Effekte bertick-
sichtigt (vgl. z. B. Enders (1995), S. 113) und es sind meist weniger Parameter zu
schétzen, als es bei additiven saisonalen Komponenten der Fall wire (vgl. z. B. Liit-
kepohl (2004), S. 27). Dies soll am Beispiel eines SARIMA(1,0,1)(1,0,1)4-Modells fiir
Quartalsdaten ndher erlautert werden. Durch Ausmultiplizieren der multiplikativen

Verkniipfungen erhélt man nédmlich

(1 - L)1 — ¢ LYY, = (1—6,L)(1—04LYe,
(1= L — gL + o104 L)Y, = (1 — 6L — 0,1 + 6,0,L°)e,

Yi —01Yi1 — paYia+ 05Yis = e — ey — Ouer—a + O5e4_s5.

Wiéhrend im multiplikativen SARIMA(1,0,1)(1,0,1)4-Modell also nur 4 Koeffizienten
geschitzt werden miissen, beinhaltet es trotzdem die durch Interaktion hervorgeru-
fenen AR~ und MA-Effekte des fiinften Lags. Demgegeniiber wiirde das entsprechen-
de additive Modell die Schitzung zweier zusitzlicher Koeffizienten erfordern. Aus
diesem Grund werden die multiplikativen SARIMA-Modelle den additiven meist

vorgezogen.

Die hier vorgestellten SARIMA-Modelle werden im Folgenden verwendet, um das
Gesamtsteueraufkommen der BRD zu schitzen und zu prognostizieren. Zuerst wird
im néchsten Unterkapitel die Datengrundlage und Datenaufbereitung beschrieben.
Anschlieffend werden dann die einzelnen Schritte der Schétzung und Prognose an-

hand der Box-Jenkins-Methode erlautert.
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3.2. Datengrundlage und Datenaufbereitung

Die Datengrundlage dieser Arbeit bilden Quartalsdaten der kassenméfigen Steuer-
einnahmen der Bundesrepublik Deutschland fiir die Jahre 1961 bis 2010. Als Daten-
quelle dienen die publizierten Tabellen des Statistischen Bundesamtes, bereitgestellt
von Klaus-Jiirgen Hammer und Bettina Bronz. Daraus wird zunéchst ein Zeitreihen-
datensatz aus den jeweiligen Tabellen fiir die einzelnen QQuartale der Jahre 1961 bis
2010 erstellt, so dass die Zeitreihe des Gesamtsteueraufkommens 200 Beobachtungs-
werte aufweist. In den betrachteten Zeitraum fallen die Wiedervereinigung sowie
die Wihrungsumstellung von DM auf Euro. Bis einschlieflich 1990 liegen nur die
Daten fiir Westdeutschland vor, ab 1991 wird das gesamte Bundesgebiet betrachtet.
Um diesen Strukturbruch zu modellieren, wird eine Dummyvariable ,Wiederverei-
nigung“ generiert, die fiir alle Quartale ab dem Jahr 1991 den Wert eins annimmt.
Alle Werte bis 2002 werden mit dem in der Verordnung (EG) Nr. 2866/98 des Rates
der EU vom 31. Dezember 1998 fixierten Wechselkurs! in Euro umgerechnet, so dass
alle Werte des Gesamtsteueraufkommens der BRD von 1961 bis 2010 zur weiteren

Analyse in Millionen Euro vorliegen.

11 Euro = 1,95583 DM.
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3.3. Schatzung des Steueraufkommens anhand der

Box-Jenkins-Methode

Die von George Box und Gwilym Jenkins im Jahr 1970 entwickelte Box-Jenkins-
Methode lisst sich in die folgenden drei Phasen gliedern (vgl. auch Makridakis et al.
(1998), S. 314).

Phase I: Identifikation
e Datentransformation, um eine stationare Zeitreihe zu erzeugen:
- eventuelles Logarithmieren zur Stabilisierung der Varianz

- Tests auf Einheitswurzeln und eventuelles Differenzieren bzw. Abzug ei-

nes deterministischen Trends
e Modellspezifikation:

- Untersuchung der Autokorrelationsfunktion (ACF) und partiellen Auto-
korrelationsfunktion (PACF), um mogliche Modellspezifikationen zu iden-

tifizieren
Phase II: Schitzen und Testen
e Modellschitzungen und -auswahl:
- Maximum-Likelihood-Schétzungen der méglichen Modellvarianten
- Modellauswahl anhand verschiedener (Informations-)Kriterien
e Uberpriifung der Residuen auf weifes Rauschen:

- Uberpriifung der Autokorrelationsfunktion und partiellen Autokorrela-

tionsfunktion der Residuen

- Portmanteau-Tests
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Phase III: Prognose
e Punktschitzer und Konfidenzintervalle

Die einzelnen Schritte werden im weiteren Verlauf fiir die Zeitreihe des Gesamt-

steueraufkommens der BRD detailliert erlautert.

3.3.1. Phase I: Identifikation

Datentransformationen

Im ersten Schritt des Box-Jenkins-Verfahrens wird die Zeitreihe zunéchst betrach-
tet, um erste Vermutungen beziiglich Ausreifer, Strukturbriiche und Stationaritit
anzustellen. Abbildung 3.1 zeigt das Gesamtsteueraufkommen der BRD vom ersten

Quartal 1961 bis zum vierten Quartal 2010 in Millionen Euro.

100000 150000

Gesamtsteueraufkommen in Millionen Euro
50000
|

O

196091 1970q1 198091 199091 2000q1 2010q1
Zeitvariable in Quartalen

Abbildung 3.1.: Abbildung des Gesamtsteueraufkommens der BRD vom ersten
Quartal 1961 bis zum vierten Quartal 2010 in Millionen Euro
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Beim Betrachten der Zeitreihe fallen keine Ausreifer auf. Allerdings ist im Jahr
1991 ein Sprung des Gesamtsteueraufkommens zu beobachten, der auf einen durch
die Wiedervereinigung bedingten Strukturbruch hindeutet. Auferdem ist klar zu
erkennen, dass die Zeitreihe hochstwahrscheinlich nicht stationér ist. Die Varianz
scheint im Zeitverlauf zuzunehmen und es ist ein deutlicher positiver Trend erkenn-
bar. Zusétzlich sticht die stark ausgeprigte Saisonfigur ins Auge. Auf Grundlage
dieser ersten Beobachtungen werden die einzelnen Vermutungen im Folgenden an-

hand statistischer Methoden und Tests untersucht.?

Als Erstes wird die scheinbar im Zeitablauf zunehmende Varianz des Gesamt-
steueraufkommens analysiert. Die {iblichen Tests auf Homoskedastizitit, ndmlich
der Breusch-Pagan-Test, der White-Test, der Goldfeld-Quandt-Test sowie der Cook-
Weisberg-Test?, konnen alle die Nullhypothese der Homoskedastizitéit auf dem 1%-
Signifikanzniveau eindeutig verwerfen. Um eine im Zeitverlauf konstante Varianz zu
erzeugen, wird der natiirliche Logarithmus der Zeitreihe gebildet, was einer Box-
Cox-Transformation mit dem Parameter A = 0 entspricht (vgl. Box und Cox (1982),
S. 209).

Abbildung 3.2 zeigt das logarithmierte Gesamtsteueraufkommen der BRD
vom ersten Quartal 1961 bis zum vierten Quartal 2010. Die Varianz scheint nun
annidhernd konstant im Zeitverlauf zu sein und bei einem weiteren Breusch-Pagan-
bzw. Cook-Weisberg-Test kann die Nullhypothese der Homoskedastizitit auf dem

5% Signifikanznieveau nun nicht mehr verworfen werden.

Da die Zeitreihe weiterhin nicht stationdr im Mittelwert ist, werden im nichsten
Schritt verschiedene Tests auf Einheitswurzeln durchgefiihrt. Aufgrund der stark
ausgepragten Saisonfigur konnten saisonale Einheitswurzeln vorliegen. Deshalb
wird zunéchst ein so genannter HEGY-Test fiir Quartalsdaten geméf Hyllenberg
et al. (1990) durchgefiihrt. Im geschétzten Modell (s. Hyllenberg et al. (1990),

2Einzelheiten zu den im Folgenden durchgefiihrten Tests sind der Stata do- bzw. log-Datei zu
entnehmen, die bei Interesse direkt von der Autorin erhaltlich ist.

3Eine detaillierte Beschreibung dieser Tests auf Homoskedastizitéit findet sich beispielsweise in
Greene (2003), S. 222 ff.
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Abbildung 3.2.: Abbildung des logarithmierten Gesamtsteueraufkommens der BRD
vom ersten Quartal 1961 bis zum vierten Quartal 2010

S. 223 f.) werden zusétzlich eine Konstante, drei Saisondummies und ein linearer
Trend als deterministische Variablen aufgenommen. Die Nullhypothese saisonaler
Einheitswurzeln (Hy : m3 = m4 = 0) kann durch den F-Test allerdings klar verwor-
fen werden. Das Testergebnis ist auferdem robust gegeniiber der Wahl verschiedener
Lag-Langen sowie der Beriicksichtigung des linearen Trends. Des Weiteren deutet
der zugehorige t-test auf eine nicht-saisonale Einheitswurzel hin, da die Nullhypo-
these Hy : m; = 0 nicht verworfen werden kann. Zuséatzlich wird der alternative
wsroot-Test von Depalo (2009) durchgefiihrt, der zum gleichen Testergebnis kommt.
Auch bei diesem Test auf saisonale Einheitswurzeln werden in der Regressionsglei-

chung eine Konstante, drei Saisondummies und ein linearer Trend beriicksichtigt.
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Um den moglichen Strukturbruch durch die Wiedervereinigung im Jahr 1990 zu
beachten, wird der HEGY-Test auf saisonale Einheitswurzeln ebenfalls fiir die bei-
den Teilperioden vor und nach der Wiedervereinigung durchgefiihrt. Fiir die Zeit
vor dem ersten Quartal 1990 werden die bisherigen Testergebnisse bestitigt. Fiir
die zweite Teilperiode nach der Wiedervereinigung kann die Nullhypothese saisona-
ler Einheitswurzeln zwar nicht mehr verworfen werden. Allerdings muss aufgrund
der relativ geringen Anzahl an Beobachtungen (78 Quartale) davon ausgegangen
werden, dass die Giite des sequentiellen HEGY-Tests zu gering ist (vgl. Depalo
(2009), S. 427). Aufgrund der weitgehend iibereinstimmenden Testergebnisse wur-
de keine saisonale Differenzierung vorgenommen, sondern die Vermutung einer

nicht-saisonalen stochastischen Einheitswurzel beibehalten und weiter untersucht.

Im néchsten Schritt wird getestet, ob ein stochastischer oder deterministischer
Trend vorliegt. Dabei spielt allerdings der mogliche Strukturbruch durch die Wie-
dervereinigung eine wichtige Rolle. Denn die iiblichen Augmented-Dickey-Fuller-
Tests* (ADF-Tests) auf eine Einheitswurzel erweisen sich bei einem Strukturbruch
als wenig sinnvoll (vgl. Perron (1989), S. 1368 ff.), da dieser dann filschlicherweise
als Testergebnis das Vorliegen einer Einheitswurzel ergeben kann. So zeigte Perron
(1989) in seiner Monte-Carlo-Simulationsstudie auch, dass der ADF-Test inkonsis-
tent ist, wenn sich die Steigung des deterministischen Trends durch einen Struk-
turbruch dndert (vgl. Perron (1989), S. 1372). Allerdings kann der ADF-Test fiir
die beiden Teilperioden vor und nach der Wiedervereinigung getrennt angewandt
werden (vgl. auch Kirchgéssner und Wolters (2007), S. 176). Dabei wird jeweils
die Nullhypothese des stochastischen Trends, also einer Einheitswurzel, gegen die
Alternativhypothese eines deterministischen Trends getestet. Fiir die Zeitreihe bis
zur Wiedervereinigung kann die Nullhypothese des stochastischen Trends nicht ver-
worfen werden. Dieses Ergebnis erwies sich auch robust beziiglich der Wahl der
Lag-Léange. Fiir die Teilperiode nach der Wiedervereinigung kann die Nullhypothese

zwar auf dem 5%-Signifikanzniveau verworfen werden. Aufgrund der relativ gerin-

1Vgl. Dickey und Fuller (1979) oder Standardlehrbiicher wie zum Beispiel Liitkepohl (2004),
S. 54 ff.
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gen Anzahl an Beobachtungen verliert der ADF-Test jedoch an Macht und dadurch
hangt das Testergebnis entscheidend von der Wahl der Lag-Léange ab.

Wenn die Zeitreihe einen unbekannten Mittelwert oder Trend aufweist, besitzt der
modifizierte Dickey-Fuller-Test, bei dem gemifs Elliott et al. (1996) die Zeitreihe
zuerst iiber eine verallgemeinerte Kleinstquadrate Regression (GLS) transformiert
wird, eine hohere Macht. Aufgrund des Strukturbruchs wird auch dieser Test ge-
trennt fiir die beiden Teilperioden angewandt. Die Nullhypothese der Einheitswur-
zel kann dabei sowohl fiir die Periode vor der Wiedervereinigung als auch fiir den

Zeitraum danach auf allen Signifikanzniveaus nicht verworfen werden.

Eine Alternative zu den Tests auf eine Einheitswurzel bietet der KPSS-Test auf
Trendstationaritit nach Kwiatkowski et al. (1992). Bei diesem Test wird die Null-
hypothese des deterministischen Trends gegen die Alternativhypothese des stochas-
tischen Trends getestet. Fiir beide Teilperioden kann die Nullhypothese eindeutig

verworfen werden, so dass sich die bisherigen Ergebnisse bestétigen.

Allerdings haben alle bisher durchgefiihrten Tests den Nachteil, dass die Zeitreihe
aufgrund des Strukturbruchs in die beiden Teilperioden zerlegt werden muss und
der Zeitraum nach der Wiedervereinigung eine verhéltnisméfig geringe Anzahl an
Beobachtungen aufweist. Pierre Perron entwickelte 1989 einen Test auf eine Ein-
heitswurzel, bei dem ein exogener Strukturbruch zu einem im Voraus bekannten
Zeitpunkt beriicksichtigt werden kann (vgl. Perron (1989) und die Weiterentwick-
lungen Perron (1994, 1997)). Die Nullhypothese dieses Tests schliefst einen Random
Walk mit Drift sowie einen mdoglichen exogenen Strukturbruch ein. Als Alternativ-
hypothese wird ein trendstationdrer stochastischer Prozess angenommen, bei dem

ebenfalls ein exogener Strukturbruch auftreten kann.

Bei diesem Test sind verschiedene Modellvarianten moglich (vgl. Perron (1989),
S. 1364). Fiir die Zeitreihe des logarithmierten Gesamtsteueraufkommens der BRD
(vgl. Abbildung 3.2) kommt einerseits Perrons Modell A in Betracht, das lediglich

eine Niveauverschiebung der Trendgeraden ab 1991 zuldsst. Alternativ kommt auch
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Perrons Modell C infrage, welches zusitzlich zur Niveauverschiebung auch eine An-
derung der Steigung der Trendgeraden erlaubt (vgl. Perron (1989), S. 1364). Eine
weitere Variationsmoglichkeit besteht darin, zu unterscheiden, ob von einer sofor-
tigen Verdnderung ohne entsprechende Anpassungsreaktionen ausgegangen wird —
das so genannte additive outlier (AO) Modell — oder aber Anpassungen in den dem
Strukturbruch folgenden Perioden gestattet werden — das innovational outlier (I0)
Modell (vgl. Perron (1994), S. 118 f.). Bei allen Modellvarianten kann die Nullhy-
pothese eindeutig nicht verworfen werden. Das Testergebnis bestétigt sich ebenfalls
unter Beriicksichtigung anderer deterministischer Wachstumspfade und ist robust

gegeniiber der Wahl der Lag-Lange.

Zivot und Andrews (1992) modifizierten den Test von Perron (Modell C), indem sie
nicht mehr von einem exogenen Strukturbruch zu einem bekannten Zeitpunkt aus-
gehen, sondern in ihrer Alternativhypothese einen endogenen Strukturbruch im
Niveau und in der Steigung des deterministischen Trends erlauben (vgl. Zivot und
Andrews (1992), S. 254). Inwieweit die Hypothese eines endogenen Strukturbruchs
fiir das hier betrachtete logarithmierte Gesamtsteueraufkommen der BRD aufgrund
der historischen Gegebenheit der Wiedervereinigung allerdings sinnvoll ist, bleibt
fraglich. Nichtsdestotrotz kann auch bei diesem Test die Nullhypothese einer Ein-

heitswurzel nicht verworfen werden.?

Des Weiteren stellt sich die Frage, ob sich das Testergebnis &ndert, wenn mehr
als ein endogener Strukturbruch beriicksichtigt wird. Der entsprechende Test von
Clemente et al. (1998) erméglicht zwar zwei endogene Strukturbriiche in Form
von Niveauverschiebungen (Modell A), sowohl fiir das additive outlier Modell als
auch das innovational outlier Modell, ldsst allerdings in der Alternativhypothese
keinen linearen Trend mehr zu. Insofern ist es nicht sehr verwunderlich, dass auch
bei allen Modellvarianten dieses Tests, die Nullhypothese des stochastischen Trends

nicht verworfen werden kann.

°Tm Gegensatz zu Perrons Test beinhaltet die Nullhypothese des Tests von Zivot und Andrews
(1992) jedoch nicht die Moglichkeit eines Strukturbruchs.
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Da nahezu alle durchgefiihrten Tests auf eine Einheitswurzel hindeuten, wird die
erste Differenz des logarithmierten Gesamtsteueraufkommens gebildet, um eine
stationére Zeitreihe zu erzeugen (Differenzenstationaritit). Da nun also sowohl der
natiirliche Logarithmus als auch die erste zeitliche Differenz des Gesamtsteuerauf-
kommens gebildet wurde, ergibt sich ndherungsweise die Zeitreihe der Wachstums-
raten des Gesamtsteueraufkommens der BRD vom ersten Quartal 1961 bis zum

vierten Quartal 2010, die in Abbildung 3.3 dargestellt ist.
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Abbildung 3.3.: Abbildung der Wachstumsraten des Gesamtsteueraufkommens der
BRD vom ersten Quartal 1961 bis zum vierten Quartal 2010

Um zu iiberpriifen, ob die Zeitreihe nunmehr tatsiachlich kovarianz-stationar ist, wird
erneut ein ADF-Test durchgefiihrt. Die Nullhypothese der Einheitswurzel kann jetzt

eindeutig verworfen werden.
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Modellspezifikation

Damit ist die erforderliche Datentransformation abgeschlossen und es folgt der zweite
Schritt der ersten Phase des Box-Jenkins-Verfahrens, ndmlich die Modellspezifika-
tion. Um mogliche SARIMA-Modelle zu identifizieren, die die beobachtete Zeitreihe
beschreiben kénnten, wird zunéchst ein Vergleich der theoretischen und empirischen
Autokorrelationsfunktion (ACF) und partiellen Autokorrelationsfunktion (PACF)
durchgefiihrt.

Die theoretische Autokorrelationsfunktion ¢; eines stationéren stochastischen

Prozesses {Y;} berechnet sich als

v Cov(Y,Yi,) .
TN T Var(yy (3:16)

mit —1 < ¢; < 1 (vgl. z. B. Hamilton (1994), S. 49). Als graphische Darstellung
dieser ACF dient das so genannte Korrelogramm, das die Autokorrelationen ¢; in
Abhéngigkeit der verschiedenen Zeitabstidnde 7 = 0,1,2... abbildet. Fiir einfache
AR(p)- und MA(q)-Prozesse lésst sich die theoretische ACF noch relativ leicht be-
schreiben (vgl. beispielsweise Makridakis et al. (1998), S. 342):

e AR(1)-Prozess: ¢; = ¢, d.h. exponentielle Abnahme mit positivem Vorzeichen

fiir ¢ > 0 und alternierendem Vorzeichen fiir ¢ < 0.

e AR(p)-Prozess: exponentielle Abnahme oder geddmpfte Sinus-Welle, abhéngig

von Vorzeichen und Grofe der Koeffizienten ¢y, ..., ¢,,.

e MA(1)-Prozess: ¢1 = # und ¢; = 0 fiir j > 1, d.h. Ausschlag nur beim

ersten Lag (positiv fiir § > 0 und negativ fiir < 0).
e MA(q)-Prozess: Ausschlége nur fiir die Lags 1 bis ¢, da v; = 0 fiir j > q.

Fiir gemischte Modelle werden die theoretischen Autokorrelationen jedoch immer

komplizierter.
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Die empirischen Autokorrelationen werden anhand der tatséichlichen Beobach-

tungen (1, ...yr) berechnet:

A D D) o
. j =i+ . _
o= =" mit  §=—) u (3.17)
7o 1 )2 T t=1
72 (W —Y) =
t=1
Fiir normalverteiltes weifies Rauschen gilt®
L a 1
P~ N0 5 ) (3.18)

so dass mit Hilfe eines einfachen ¢-Tests die Nullhypothese Hy : ¢; = 0 gegen
die Alternativhypothese H; : ¢; # 0 getestet werden kann. Statistikprogramme
geben typischerweise im Korrelogramm die empirische ACF und das dazugehérige
95%-Konfidenzintervall (meist nach Bartlett) an. So konnen die signifikanten Aus-
schlige mit den theoretischen Autorkorrelationen bestimmter (einfacher) AR- oder
MA-Prozesse verglichen werden, um mogliche Modellspezifikationen abzuleiten. Au-
fserdem lassen sich Saisonmuster durch entsprechende stark von Null abweichende

empirische Autokorrelationen fiir j = s, 2s, 3s, ... erkennen.

Fiir die (stationdren) Wachstumsraten des Gesamtsteueraufkommens der BRD er-
gibt sich zwischen dem ersten Quartal 1961 und dem vierten Quartal 2010 die in
Abbildung 3.4 dargestellte empirische Autokorrelationsfunktion. Die starken Aus-
schlage fiir 7 = 4,8,12, ... spiegeln die ausgeprigte Saisonfigur der Zeitreihe wider.
Der langsam abnehmende Verlauf ldsst einen saisonalen autoregressiven Term ver-
muten (eventuell P = 1). Aber auch ein nicht-saisonaler AR-Term ist aufgrund
der empirischen Autokorrelationen nicht ausgeschlossen. Nichtsdestotrotz ist keine

eindeutige Modellspezifikation aus der empirischen ACF erkennbar.

6Siehe unter anderem Anderson (1942), Bartlett (1946) und Quenouille (1949).
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Abbildung 3.4.: Abbildung der empirischen Autokorrelationsfunktion der Wachs-
tumsraten des Gesamtsteueraufkommens

Als zusitzliche Hilfe werden die partiellen Autokorrelationen untersucht. Sie
messen den linearen Zusammenhang zwischen Y; und Y;_x, wobei der Einfluss der
dazwischen liegenden Variablen ausgeschaltet wird. Die theoretische partielle Auto-
korrelation zwischen Y; und Y;_j ist also ihre bedingte Korrelation, gegeben der Wer-
te fiir die dazwischenliegenden Zufallsvariablen Y; i, ..., Y; 41 (Liitkepohl (2004),
S. 36):

Br = Corr(Yy, Y k| Yie1, -, Vi) (3.19)

Der empirische partielle Autokorrelationskoeffizient Bk kann durch die OLS-Re-
gression des entsprechenden AR (k)-Modells

=00+ 81Yie1 + B2Yio+ ..+ BiYik + &
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geschétzt werden (vgl. z. B. Hamilton (1994), S. 11). Box und Jenkins (1970) haben
gezeigt, dass

B AN (0 %) : (3.20)

so dass anhand eines t-Tests die Nullhypothese 5 = 0 gegen die Alternativhypothese
Br # 0 getestet werden kann. Die (signifikanten) empirischen partiellen Autokorrela-
tionen Bk werden dann auch wiederum mit den theoretischen S einfacher AR- und
MA-Prozesse verglichen. Dabei sind die Eigenschaften gerade spiegelbildlich zu de-
nen der ACF (eine Ubersicht findet sich beispielsweise bei Makridakis et al. (1998),
S. 342):

AR(1)-Prozess: 81 # 0, B = 0 fiir k > 1, d.h. Ausschlag nur beim ersten Lag
(positiv fiir ¢ > 0 und negativ fiir ¢ < 0).

AR(p)-Prozess: Ausschlidge nur fiir die Lags 1 bis p, da 5 = 0 fiir & > p.

MA(1)-Prozess: exponentielle Abnahme, mit positivem Vorzeichen fiir § > 0

und alternierendem Vorzeichen fiir 8 < 0.

MA (g)-Prozess: exponentielle Abnahme oder geddmpfte Sinus-Welle, abhéngig

von Vorzeichen und Grofe der Koeffizienten 61, ..., 0,.

Fiir die Wachstumsraten des Gesamtsteueraufkommens der BRD ergibt sich zwi-
schen dem ersten Quartal 1961 und dem vierten Quartal 2010 die in Abbildung 3.5
dargestellte empirische partielle Autokorrelationsfunktion. Auch bei der PACF spie-
geln die signifikanten Ausschlige fiir j = 4, 8,12, 16 die ausgeprigte Saisonfigur der
Zeitreihe wider und deuten auf einen moglichen saisonalen MA-Term hin (eventuell
@ = 1). Aber auch ein nicht-saisonaler MA-Term konnte aufgrund der empirischen
partiellen Autokorrelationen vorliegen. Allerdings lisst sich auch mit Hilfe der PACF

keine eindeutige Modellspezifikation ableiten.
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Abbildung 3.5.: Abbildung der empirischen partiellen Autokorrelationsfunktion der
Wachstumsraten des Gesamtsteueraufkommens

3.3.2. Phase ll: Schatzen und Testen

Modellschitzungen und -auswahl

Da viele unterschiedliche Modellspezifikationen die beobachteten ACF und PACF
der Wachstumsraten des Gesamtsteueraufkommens erzeugt haben kénnten, werden
zahlreiche verschiedene Modelle geschitzt, um anschlieffend anhand geeigne-
ter Kriterien eine Auswahl zu treffen. Die den folgenden Schétzungen zugrunde
liegende stationére Zeitreihe ist die bereits einmal differenzierte (d = 1) Zeitreihe
des logarithmierten Gesamtsteuerauftkommens der BRD, also ndherungsweise die
Wachstumsraten des Gesamtsteueraufkommens. Wie oben bereits beschrieben, ist
keine saisonale Differenzierung nétig (D = 0), wenngleich eine starke Saisonfigur mit

Periodizitit s = 4 (Quartalsdaten) vorliegt. Fiir die saisonalen Parameter P und @
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sind die Werte P = 1,2 fiir den saisonalen AR-Teil und die Werte () = 0, 1, 2 fiir den
saisonalen MA-Teil denkbar. Fiir die nicht-saisonalen Parameter werden ebenfalls

jeweils drei mogliche Werte, ndmlich p =0,1,2 und ¢ = 0, 1, 2 zugelassen.

Die 54 moglichen Modellspezifikationen, die sich aus den Kombinationen dieser Pa-
rameter ergeben, werden mit der Statistik-Software Stata geschétzt. Da der Stor-
term {e;} annahmegemifs identisch und unabhéngig normalverteiltes weifes Rau-
schen darstellt”, liegt eine Maximum-Likelihood-Schéitzung (ML-Schiitzung)

zugrunde. Stata fiihrt diese anhand des Kalman-Filters® durch.

Der ML-Schéatzer & des zu schitzenden Parametervektors

K= (C7 qblv ceey qbpv 91, ~-'9q7 Cbsla (EEE) ¢SP7 9817 ---esQa 0—2)

ist konsistent, asymptotisch effizient und asymptotisch normalverteilt (vgl. Greene
(2003), S. 473). Einzelne Parameter kénnen demnach anhand géngiger ¢-Tests, und
mehrere Parameterrestriktionen mit Hilfe der iiblichen Likelihood-Ratio, Lagrange-

Multiplikator und Wald Tests getestet werden.”

Damit das Modell aber nicht iiberidentifiziert wird, erfolgt die Modellauswahl haupt-
sichlich anhand so genannter Informationskriterien (vgl. Enders (1995), S. 97).
Diese sorgen fiir eine sparsame Parametrisierung, indem das Hinzunehmen weiterer
Terme bzw. zu schitzender Koeffizienten bestraft wird. Ublicherweise werden das
Akaike Information Criterion (AIC) nach Akaike (1974) und das Bayesian
Information Criterion (BIC) nach Schwarz (1978) zur Modellauswahl herange-
zogen. Fiir beide Informationskriterien gilt, dass jeweils das Modell bevorzugt wird,
das den kleinsten Wert des AIC bzw. BIC erreicht. Denn bei beiden Mafen geht
der (logarithmierte) Wert der Likelihood am Maximum L (der méglichst grofs sein

"Um diese Annahme zu testen, werden die Residuen der ausgewihlten Modellvarianten im néichs-
ten Unterkapitel anhand verschiedener statistischer Tests auf Normalverteilung getestet.

8Fiir eine genaue Beschreibung der ML-Schiitzung anhand des Kalman-Filters sieche Kapitel 13
in Hamilton (1994), Kapitel 15.2 in Gourieroux und Monfort (1997) oder sehr ausfiihrlich bei
Harvey (1989).

9Fiir eine Beschreibung dieser Testverfahren bei ML-Schiitzungen siehe beispielsweise Greene
(2003), Kapitel 17.5.
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sollte) mit negativem Vorzeichen ein, wogegen die Anzahl der zu schitzenden Para-
meter n =14+ p+ ¢+ P+ @ im so genannten Strafterm mit positivem Vorzeichen

entgegensteuert. Wahrend sich das AIC als
AIC = —2InL + 2n (3.21)

berechnet (vgl. Akaike (1974), S. 716), bestraft das BIC die Anzahl der zu schét-

zenden Parameter n mit steigender Anzahl an Beobachtungen T' stiirker!?:
BIC = —2InL + In(T)n. (3.22)

Im Optimalfall implizieren beide Kriterien dieselbe Modellauswahl. Ansonsten wird
dem BIC tendenziell mehr Gewicht beigemessen, da es die Anzahl der unterschiedli-
chen Lags konsistent schitzt, wohingegen das AIC zur Uberidentifikation neigt (vgl.
beispielsweise Hayashi (2000), S. 397).

Um auch den moglichen Strukturbruch aufgrund der deutschen Wiedervereinigung
zu beriicksichtigen, werden alle 54 Modellvarianten nochmals zusatzlich mit der
Dummyvariablen fiir die Wiedervereinigung geschatzt. Der Koeffizient dieser Dum-
myvariablen ist jedoch in den meisten Féllen auf dem 5%-Signifikanzniveau nicht
signifikant von Null verschieden. Bei manchen der insgesamt 108 geschitzten Mo-
dellvarianten erweist sich auferdem die Maximierung als problematisch. Zum Teil
werden sehr viele Iterationen benotigt und der Algorithmus muss dabei oft gewech-
selt werden, um das Maximum zu bestimmen. In Einzelfillen kann die Software das
Maximum gar nicht finden. Bei manchen Schétzungen kann aufterdem der Standard-

fehler fiir einzelne geschitzte Koeffizienten nicht ermittelt werden.

Anhand der Informationskriterien der 108 durchgefiihrten Schitzungen der Wachs-
tumsraten des Steueraufkommens Y; bestétigen sich fiir die saisonalen Parameter
die aufgrund der ACF und PACF vermuteten Werte P = 1 und ) = 1 eindeutig.

Fiir die nicht-saisonalen Parameter unterscheiden sich jedoch die Implikationen des

R T > 8 ist In(T) > 2.
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AIC und BIC. Den kleinsten Wert des BIC erreicht das SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-

Modell ohne Wiedervereinigungsdummy
(1 —¢1L)(1 — ¢4 L)Y, = ¢+ (1 — 04 LY )z, (3.23)

und als das zweitbeste Modell gemif BIC erweist sich das SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-

Modell (ebenfalls ohne Dummyvariable fiir die Wiedervereinigung)
(1= sL")Y; = c+ (1 — 0, L) (1 — 0,L%)e,. (3.24)

Die nicht-saisonale Struktur kann also &hnlich gut iiber einen AR(1)- oder einen
MA(1)-Term modelliert werden. Die Hinzunahme der Dummyvariable fiir die Wie-
dervereinigung, um einen moglichen Strukturbruch zu modellieren, ergibt bei beiden
Modellen keine Verbesserung, und der geschitzte Koeffizient dieser Dummyvariablen

ist nicht signifikant von Null verschieden.

Die drittbeste Modellvariante geméfs BIC entspricht auch dem Modell, das den
kleinsten Wert des AIC aufweist, ndmlich das SARIMA(1,0,2)(1,0,1),-Modell mit
Wiedervereinigungs-Dummy. Bei dieser Schitzung kann allerdings fiir den geschitz-
ten nicht-saisonalen MA (1)-Koeffizienten aufgrund von Iterationsproblemen kein
Standardfehler ermittelt werden. Auferdem ist der Wiedervereinigungs-Dummy auf
dem 5%-Signifikanzniveau ebenfalls nicht signifikant von Null verschieden, so dass
von dieser Modellvariante abgesehen wird. Auch das zweitbeste Modell gemafs AIC

ist aufgrund von Schétzproblemem nicht aussagekréftig.

Als Vergleichsmodell zu den beiden bisherigen sparsam parametrisierten Modellen
wird noch das SARIMA(2,0,1)(1,0,1)4,-Modell (wiederum ohne Dummyvariable fiir

die Wiedervereinigung)

(1= GL)(L — §oL)(1 - LY)Y; = ¢+ (1 — H,L)(1 — 0:L*)e, (3.25)
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betrachtet, das geméafs AIC als drittbestes und geméfs BIC als viertbestes Modell

eingeordnet wird.

Alle drei ausgewihlten Modellschidtzungen sind basierend auf dem jeweiligen Wald-
Test insgesamt signifikant. Auch die geschétzten Koeffizienten sind jeweils einzeln —
mit Ausnahme der Konstanten — mindestens auf dem 5%-Signifikanzniveau signifi-
kant von Null verschieden. Auferdem ergibt sich bei allen drei Varianten ein hoher
positiver Schiitzwert fiir den saisonalen AR(1)-Koeffizienten ¢4 &~ 0,98, und ein ne-
gativer Schitzwert von knapp 64 ~ —0,6 fiir den saisonalen MA (1)-Koeffizienten.
Die detaillierten Schétzergebnisse sind in den Tabellen A.1 bis A.3 im Anhang auf-
gefiihrt.

Uberpriifung der Residuen auf weies Rauschen

Auch wenn die ausgewéhlten Modelle geméafs der Informationskriterien zwar die bes-
ten der betrachteten Modellvarianten darstellen, so sollten trotzdem die jeweiligen
Residuen der Modellschidtzungen untersucht werden. Denn wenn alle Muster bezie-
hungsweise Regelméfigkeiten der Zeitreihe (der Wachstumsraten des Gesamtsteuer-
aufkommens) bereits modelliert werden, dann sollten die Residuen nur noch weifies
Rauschen beinhalten. Dementsprechend sollten sich die (empirischen) Autokorre-
lationen ¢, sowie die (empirischen) partiellen Autokorrelationen (der Zeitreihe der
Residuen) nicht signifikant von Null unterscheiden (vgl. beispielsweise Enders (1995),
S. 98).

Abbildung 3.6 zeigt beispielhaft die empirische ACF und PACF der Residuen des
SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells. Die entsprechenden ACF und PACF der beiden
anderen ausgewahlten Modelle sind in den Abbildungen A.1 und A.2 im Anhang

dargestellt. Fiir alle drei Modellvarianten gibt es nur wenige signifikante Ausschlige

der ACF beziehungsweise der PACF.
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Abbildung 3.6.: Abbildung der empirischen ACF sowie der empirischen PACF des
SARIMA(1,0,0)(1,0,1),-Modells

Des Weiteren bieten die so genannten Portmanteau-Tests die Moglichkeit, die
Nullhypothese, dass die Residuen weifses Rauschen sind, statistisch zu testen. Der

gingigste Portmanteau-Test ist der Box-Pierce-Test!!, der auf der Teststatistik

Qpp z
Qpp=T- Z@k (3.26)
k=1

basiert, wobei [ hier fiir die Anzahl der geschitzten Autokorrelationen ¢ steht
(vgl. beispielsweise Enders (1995), S. 87). Unter der Nullhypothese Hy : Qpp = 0
(Residuen sind weifies Rauschen) ist die Teststatistik Qpp asymptotisch y*-verteilt

mit [ Freiheitsgraden.

Eine fiir kleine Stichproben modifizierte Variante des Box-Pierce-Tests ist der Ljung-

Box-Test!? mit der Teststatistik Q15
d 142
Qup =T(T+2) 3 (T — k)¢ (3.27)

und ebenfalls Qrp|Hy ~ x2(1) (vgl. z. B. Kirchgissner und Wolters (2007), S. 17).

1Box und Pierce (1970).
2L jung und Box (1978).
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Fiir alle drei vorgeschlagenen Modellvarianten kann die Nullhypothese, dass die Resi-
duen der Schitzung der Wachstumsraten des Gesamtsteueraufkommens weifes Rau-
schen sind, eindeutig nicht verworfen werden. Damit scheinen alle wesentlichen Re-
gelméfigkeiten beziehungsweise Muster der Zeitreihe in den betrachteten Modellen

abgebildet zu sein.

Bevor die ermittelten Modellspezifikationen zur Prognose herangezogen werden, soll
anhand der Residuen noch die Annahme der Normalverteilung des Storterms
iiberpriift werden. Die Residuen werden daher den iiblichen Tests auf Normalver-
teilung unterzogen. Allerdings kann sowohl fiir den Jarque-Bera-Test!'® als auch fiir
den Shapiro-Wilk-Test!* und fiir den weiterentwickelten Omnibustest gemif Door-
nik und Hansen'® die Nullhypothese normalverteilter Residuen fiir alle ausgewéhlten
Modellspezifikationen klar verworfen werden. Lediglich der Kolmogorov-Smirnov-
Test!® bestitigt die getroffene Annahme. Da dieser Test jedoch dazu neigt, die Null-
hypothese selten verwerfen zu konnen, ist eine genauere Untersuchung der Residuen
notwendig (vgl. Hartung (2009), S. 522). Abbildung 3.7 zeigt daher beispielhaft die
Residuen des bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells im zeitlichen Verlauf.

Beim Betrachten der Zeitreihe der Residuen fallen zwei Ausreifer auf, ndmlich der
tiberdurchschnittlich grofe (positive) Wert des vierten Quartals 1969 sowie der be-
sonders kleine (negative) Wert im ersten Quartal 1970. Vergleichbare Extremwerte
sind auch fiir die beiden anderen Modellspezifikationen in diesen beiden Quartalen
zu beobachten. Diese Ausreiffer konnten an der Vielzahl der Steuerrechtsinderun-
gen in den Jahren 1967 bis 1970 liegen.!” So trat im Dezember 1967 im Rahmen
des zweiten Steuerdnderungsgesetzes das bis 1974 giiltige Gesetz zur Einfithrung der
dreiprozentigen Ergidnzungsabgabe der Einkommensteuer bei héheren Einkommen

in Kraft. Aufserdem umfasste dieses zweite Steuerdnderungsgesetz den Abbau von

13 Jarque und Bera (1980) und Jarque und Bera (1987).

4 Shapiro und Wilk (1965).

15Doornik und Hansen (2008).

16Kolmogorov (1933), Smirnov (1939) sowie die Weiterentwicklung geméf Conover (1999).

1"Eine Ubersicht aller Steuerrechtsinderungen ab dem Jahr 1964 findet sich auf der Internetseite
des BMF.
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Abbildung 3.7.: Abbildung der Residuen des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells

Steuervergiinstigungen im Kreditgewerbe. Beide Mafnahmen kénnten unter Um-
stdnden zum besonders grofen (positiven) Wert des vierten Quartals 1969 beige-
tragen haben. Das Steuerdnderungsgesetz vom August 1969 umfasst dagegen neben
anderen Mafnahmen die Gewdhrung von Investitionszulagen sowie die Verldngerung
der Erméchtigung nach Paragraph 51 des Einkommensteuergesetzes. Zusatzlich trat
Ende Dezember 1969 das Aufwertungsausgleichgesetz in Kraft, das einen Einkom-
mensausgleich fiir die Landwirtschaft im Rahmen der Umsatzsteuer vorsah. Diese
drei Mafnahmen kénnten zum besonders kleinen (negativen) Wert im ersten Quartal

1970 beigetragen haben. Eine genaue Zuordnung ist allerdings nicht moglich.

Sobald diese beiden Ausreifferwerte eliminiert werden, kann fiir alle oben aufgefiihr-
ten Tests die Nullhypothese normalverteilter Residuen eindeutig nicht mehr verwor-

fen werden. Daher werden die drei ausgewihlten Modellspezifikationen als geeignet
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betrachtet, um im néchsten Schritt des Box-Jenkins-Verfahrens zur Erstellung eige-

ner Prognosen des Steueraufkommens verwendet werden zu kdnnen.

3.3.3. Phase lll: Prognose als Anwendung

Fiir die Prognose der Variablen Y;,; stehen die bis zum Zeitpunkt ¢ beobachteten

Werte

Ty = (yt7 Yt—15- - 7y1)/ (328)

zur Verfiigung und der gesuchte Prognosewert wird mit Y|, bezeichnet.

Welcher Prognosewert allerdings optimal ist, hingt von der zu Grunde liegenden
Verlustfunktion ab. Auch wenn aus politischer Sicht Uberschitzungen des Steuer-
aufkommens aufgrund der dadurch auftretenden Steuerausfille schwerwiegender sind
als Unterschitzungen, so wird in der Literatur iiblicherweise dennoch eine quadrati-
sche Verlustfunktion bevorzugt (vgl. z. B. Hamilton (1994), S. 72). Y;%|; wird dem-
nach so gewéhlt, dass der durchschnittliche quadrierte Prognosefehler — der Mean

Squared Error (MSE)

MSE(Y,le) = E[(Yer: — Yiuli)’] (3.29)
—_———

Prognosefehler

minimiert wird. Dadurch gehen also Uber- und Unterschitzungen gleichermafen in

die Berechnung ein und grofe Abweichungen werden stirker gewichtet als kleine.

Es kann gezeigt werden, dass die Prognose mit dem kleinsten MSE der bedingte
Erwartungswert von Y;;; gegeben z; ist (Beweis siehe Hamilton (1994), S. 73).

Werden nur lineare Funktionen von x; als Prognosemodell zugelassen, gilt
Yiale = ElYen|2] = o2y, (3.30)

wobei a den gesuchten (optimalen) Parametervektor bezeichnet. Den kleinsten MSE

hat dann die so genannte lineare Projektion P(V,|z;,) = Y/ le = o'z, (Beweis
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siehe Hamilton (1994), S.74), fiir die gilt, dass der Prognosefehler mit x; unkorreliert
ist

B[ (Y, — o/zy) 2] = 0. (3.31)

P\rognomgr

Sofern auch eine Konstante in die Prognose eingeht, wird die lineare Projektion mit
E(Y;41|2,) (fiir 1 € 2) bezeichnet. Wenn der stochastische Prozess {Y;} (kovarianz)-
stationidr und ergodisch ist, kann der gesuchte optimale Parametervektor a dieser
linearen Projektion aufgrund des Theorems der Ergodizitit durch den OLS-Schétzer

einer Regression von Y;.; auf x; konsistent geschitzt werden (Beweis siche Hamilton

(1994), S. 74 fF.).

Da alle stationéren (S)ARMA-Prozesse eine Wold-Représentation besitzen (vgl. z. B.
Kirchgéssner und Wolters (2007), S. 76), lasst sich jeder stationére stochastische
Prozess {Y;} als MA(oco)-Prozess darstellen:

Yi=p+V(L)eg=p+e+ Vg1 + Vo o+ ... (3.32)
Demnach ergibt sich fiir Y;:
Yiis=p+es+ Ve 1+ Vo o+ . + Ve + Vie 1 + .. (3.33)
Da alle unbekannten zukiinftigen Schocks im Erwartungswert Null sind
Eleiisles, ei-1,...] = 0; fiir >0 (3.34)

und unter der Annahme, dass alle bis zum Zeitpunkt ¢ bereits realisierten Schocks
(€¢,€1-1, ...) sowie der Parametervektor (u, ¥y, W, ...) bekannt sind, ergibt sich als
optimale lineare Projektion bzw. beste lineare unverzerrte Prognose (BLUP)

fﬁI‘ Y2+s

~

Y:ks|t = E[)/t—i-s|€t7 Et—1, ] = U + \I’Sé‘t + \I/s-}-lgt—l + \Ils+25t—2 + ... (335)
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(vgl. Hamilton (1994), S.77 oder auch Kirchgéssner und Wolters (2007), S.78). Der

dazugehorige Prognosefehler u;, s berechnet sich demzufolge als
Urps = YVies — B[Yigsler, e1o1, ] = €rps + Uieppat + . + Uy_16441, (3.36)
so dass sich fiir den entsprechenden MSE
MSE(Y:, ) = Eluf, )= (1 + U]+ U3 + ... + U2 )o? (3.37)

ergibt. Da &; annahmegeméf normalverteiltes weifes Rauschen darstellt, konnen

somit fiir die Punktschétzer die dazugehorenden Konfidenzintervalle durch

{Yt:su ey /MSE(V )¢ Yoo+ by /MSEMSM (3.38)

angegeben werden, wobei k das entsprechende Quantil der Standardnormalvertei-
lung bezeichnet. Da sich die Prognosefehler mit zunehmendem Prognosehorizont
akkumulieren, wird auch der MSE der Prognose im Zeitablauf immer grofer, was

zu breiter werdenden Konfidenzintervallen fiihrt.

Allerdings sind die bisherigen Annahmen in zwei Punkten problematisch. Einerseits
sind nicht alle vergangenen Schocks bekannt. Stattdessen stehen nur die Beobach-
tungswerte (y1, ..., y¢) zur Verfiigung. Unter der Annahme, dass alle Schocks ¢; fiir
t < 1 vernachléssigt werden konnen, lassen sich die Innovationen (g1, €9, ...,&;) re-
kursiv aus den Beobachtungswerten (yi, ..., y;) berechnen, sofern die Invertibilitéts-
bedingungen fiir den stationdren (S)ARMA-Prozess erfiillt sind. Somit ergibt sich

unter Verwendung der rekursiven Berechnung

&=Y,— Yy, (3.39)
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als Anndherung fiir die optimale lineare Prognose (vgl. beispielsweise auch
Hamilton (1994), S.85)

E(Yt+s|y1, ) E(Yt+s|y1, oYt €0=6_1=..=0) (3.40)

= pu+ V& + Vi1 + .+ Yy 181

Diese Annahme wird auch von Stata als Standardeinstellung fiir die Prognose von
(S)ARIMA-Modellen verwendet (vgl. StataCorp (2009), S. 73). Die exakte opti-
male lineare Projektion bei endlichem Stichprobenumfang kann wiederum mit
Hilfe des Kalman Filters oder der Faktorisierung iiber Dreiecksmatrizen'® berechnet
werden. Da allerdings die wahren Parameter (i, ¥, Vs, ...) unbekannt sind, kon-
nen fiir die Prognose lediglich die entsprechenden ML-Schétzer verwendet werden.
Diese bringen aber ihrerseits zusétzliche Unsicherheit mit sich, die nicht durch die
oben beschriebenen Konfidenzintervalle abgedeckt wird (vgl. beispielsweise Kirch-
gissner und Wolters (2007), S. 79). Als Faustregel empfiehlt Enders (1995), keiner
(S)ARIMA-Prognose zu trauen, wenn weniger als 50 Beobachtungswerte zur Schét-
zung der Koeffizienten zur Verfiigung stehen (s. Enders (1995), S. 105). Da fiir die
hier durchgefiihrten Schétzungen und Prognosen der Wachstumsraten des Gesamt-
steueraufkommens der BRD jeweils mindestens 144 Beobachtungswerte vorliegen,
kann davon ausgegangen werden, dass die ML-Schétzer (aufgrund der Konsistenz-

Eigenschaft) hinreichend genau sind.

Zunéchst wird fiir jede Modellvariante eine Prognose unter Verwendung eines so
genannten ,Holdout-Set“ erstellt, das heifit es gehen nicht alle Beobachtungswer-
te bis zum aktuellen Rand in die Schétzung der vorgeschlagenen SARIMA-Modelle
ein. Stattdessen werden fiir die erste Prognose (zum Prognosezeitpunkt ¢t = erstes
Quartal 1997) die Werte des Gesamtsteueraufkommens der letzten verfiigbaren 14
Jahre, also alle Werte ab dem ersten Quartal 1997, zur Modellschitzung weggelassen
und ab diesem Zeitpunkt bis zum aktuellen Rand (viertes Quartal 2010) dynamisch

prognostiziert. Dabei wird wie oben beschrieben die optimale lineare Prognose néa-

18Siehe 7. B. Kapitel 4.4 in Hamilton (1994).
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herungsweise durch die Annahme bestimmt, dass alle Schocks ¢, fiir t < 1961 (also

vor dem ersten Beobachtungswert) vernachlissigt werden konnen.

Da es sich bei der betrachteten Zeitreihe des logarithmierten Gesamtsteueraufkom-
mens um einen I(1)-Prozess handelt, werden die Modellschitzungen und Prognosen
jeweils fiir die einmal differenzierte Zeitreihe, also die Wachstumsraten, erstellt. Die
Prognosewerte fiir das logarithmierte Steueraufkommen im Niveau fiir den Zeitpunkt
t erhdlt man dann dadurch, dass die prognostizierten Differenzen zum Niveau des
(ab dem ersten Quartal 1997 ebenfalls prognostizierten) logarithmierten Steuerauf-
kommens zum Zeitpunkt ¢t — 1 addiert werden (vgl. z. B. Wooldridge (2009), S. 671).
Anschliefsend werden die Prognosewerte fiir das logarithmierte Steueraufkommen
exponenziert und das resultierende prognostizierte Gesamtsteueraufkommen

der BRD in Milliarden Euro umgerechnet.

Analog zum beschriebenen Vorgehen wird hierauf der Prognosezeitpunkt immer
um ein Quartal erhdht, das Holdout-Set also jeweils um ein Quartal verkleinert,
so dass die dynamische Prognose stets ein Quartal spater beginnt. Die dadurch ent-
stehende Prognosematrix umfasst die Prognosen fiir 7' = 40 Prognoseziele fiir
jeweils h = 1 bis h = 16 Prognosehorizonte. Dies entspricht also Prognosewerten
des Gesamtsteueraufkommens (in Milliarden Euro) der BRD fiir 40 Quartale bzw.
10 Jahre, ndmlich vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 bei ei-
ner wachsenden Schitzdistanz von bis zu 16 Quartalen beziehungsweise 4 Jahren.
Aufserdem werden auf die gleiche Art und Weise Prognosematrizen fiir einen ma-
ximalen Prognosehorizont von H = 12 (Drei-Jahres-Prognosen) sowie fiir H = 8
(Zwei-Jahres-Prognosen) und fiir einen maximalen Prognosehorizont von H = 4
(Ein-Jahres-Prognosen) erstellt, um im folgenden Kapitel detaillierte Untersuchun-

gen der Prognosequalitit vornehmen zu konnen.

Allerdings treten fiir das dritte Vergleichsmodell, ndmlich das héher parametrisierte
SARIMA(2,0,1)(1,0,1)4-Modell, beim Erstellen der Prognosematrix Schétzprobleme

auf. Trotz sehr vieler Iterationen und Wechsel des Maximierungsalgorithmus kann
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fiir etliche Prognosen kein Maximum gefunden werden, so dass diese Modellvariante
im Weiteren verworfen wird. Im folgenden Kapitel wird nun die Prognosequalitit
der beiden anderen vorgeschlagenen SARIMA-Modelle griindlich untersucht und mit
derjenigen der offiziellen AKS-Schitzungen verglichen.
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4. Analyse der Prognosegiite

Prognostizieren die im vorhergehenden Kapitel ermittelten SARIMA-Modelle das
Gesamtsteueraufkommen der BRD besser oder mindestens gleich gut wie der Ar-
beitskreis ,Steuerschitzungen“? Um eine Antwort auf diese Frage zu bekommen,
wird zunédchst der gepoolte Modellansatz geméf Clements et al. (2007) zur Ana-
lyse der Prognoserationalitit, das heiflt der Unverzerrtheit und Informationseffi-
zienz, vorgestellt. Im Anschluss wird einerseits iiberpriift, ob die eigenen SARIMA-
Prognosen dementsprechend als rational bezeichnet werden konnen. Aufserdem wer-
den die offiziellen AKS-Prognosen erstmalig gemif dieses gepoolten Ansatzes auf
Unverzerrtheit und Informationseffizienz untersucht. Abschliefend wird zusétzlich
die Prognosequalitit der SARIMA-Schétzungen anhand deskriptiver Giitemake so-
wohl beziiglich ihrer horizontalen als auch vertikalen Treffsicherheit mit derjenigen

der AKS-Prognosen verglichen.

4.1. Modellansatz zur Untersuchung der

Prognoserationalitat

Eine Prognose gilt dann als rational, wenn sie keine systematische Verzerrung auf-
weist, und wenn alle Informationen, die zum Zeitpunkt der Prognose zuginglich

sind, effizient genutzt werden (vgl. u. a. Becker und Buettner (2007), S. 3).
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In Anlehnung an die Notation von Clements et al. (2007) bezeichnet im Folgenden
A; den tatséchlichen Wert des Steueraufkommens zum Zeitpunkt ¢, wogegen Fj,
fiir den Prognosewert des Steueraufkommens fiir das Prognoseziel ¢ mit dem Pro-
gnosehorizont h steht. Die Prognose wurde dementsprechend zum Zeitpunkt ¢ — h
erstellt, und der Prognosefehler ey, ergibt sich als Differenz des prognostizierten vom

tatsachlichen Wert.

Die traditionelle Analyse der Prognoserationalitit nach Mincer und Zarnowitz
(1969) sowie Holden und Peel (1990) untersucht typischerweise nur Prognosen mit
demselben Prognosehorizont (fixed horizon) fiir unterschiedliche Prognoseziele. Da-

bei wird zunéchst die Regressionsgleichung

At :Oé—’—ﬂﬂh—’—gt (41)

separat fiir jeden Prognosehorizont h geschitzt, wobei fiir den Storterm ey, ein
MA (h-1)-Prozess zugelasssen wird. Um auf Unverzerrtheit der Prognosen zu tes-
ten, wird gem#f Mincer und Zarnowitz (1969) die gemeinsame Nullhypothese o = 0
und 8 = 1 getestet (vgl. Mincer und Zarnowitz (1969), S. 10). Holden und Peel
(1990) wenden allerdings ein, dass diese Nullhypothese zwar hinreichend aber nicht
no6tig ist, um auf Unverzerrtheit zu testen. Denn die betrachtete Prognose Fy, ist in
Gleichung (4.1) auch dann unverzerrt, wenn o = (1 — ) Fy, gilt. Aus diesem Grund

schlagen Holden und Peel (1990) vor, stattdessen die Regressionsgleichung

en =A — Fin =7+ 1, (4.2)

zu schitzen, um die Nullhypothese der Unverzerrtheit 7 = 0 zu testen.

Dieser traditionelle Ansatz des Tests auf Unverzerrtheit findet beispielsweise bei
Osterloh (2008) Anwendung, der damit die deutschen Konjunkturprognosen unter-
sucht. Auch Becker und Buettner (2007) testen die Prognosen des Arbeitskreises
Steuerschiatzungen” separat fiir verschiedene Prognosehorizonte. Clements et al.

(2007) stellen hingegen einen Ansatz vor, der die Prognosen fiir unterschiedliche
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Prognoseziele iiber alle Prognosehorizonte zusammenfiihrt und gemeinsam unter-
sucht (pooled approach). Dieser Ansatz baut einerseits auf Keane und Runkle
(1990), Davies und Lahiri (1995) sowie Davies und Lahiri (1999) auf, und erweitert
andererseits Nordhaus (1987), Clements (1995) sowie Clements (1997).

Dieses ,,gepoolte” Vorgehen hat mehrere Vorteile. Zunéchst ist es intuitiv sinnvoll,
dass rationale Prognosen fiir jeden untersuchten Prognosehorizont unverzerrt sein
sollten. Denn stellt man sich die Frage der Unverzerrtheit separat fiir jede Schatzdi-
stanz, sind die Ergebnisse méglicherweise schwer einzuordnen. Findet man beispiels-
weise heraus, dass die Prognosen mit einem Prognosehorizont von h = j verzerrt,
diejenigen mit einem Prognosehorizont von h = j 4+ 1 unverzerrt sind, wéhrend die
Prognosen mit h = j + 2 wieder eine systematische Verzerrung aufweisen, stellt sich
eine logische Schlussfolgerung daraus doch als sehr schwierig dar (vgl. auch Clements

et al. (2007), S. 122).

Dariiber hinaus ergibt sich ein Unterschied fiir die inhaltliche Aussagekraft der Er-
gebnisse, je nachdem, ob man ein bestimmtes Signifikanzniveau fiir den Test der
Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle Prognosehorizonte zugrunde legt, oder ob
man dasselbe Signifikanzniveau fiir die separaten Tests der Unverzerrtheit der Pro-
gnosen der verschiedenen Prognosehorizonte unterstellt. Denn testet man mehrere
Prognosereihen fiir unterschiedliche Prognosehorizonte einzeln, dann ist die Wahr-
scheinlichkeit, die Nullhypothese fiir mindestens eine Prognosereihe irrtiimlich zu
verwerfen, grofer als das jeweils unterstellte Signifikanzniveau des Einzeltests. Au-
flerdem ist dieser t-Test, wenn er fiir alle Prognosereihen zusammen verwendet wird,
aufgrund der groferen Anzahl an Beobachtungen trennschirfer als die einzelnen

t-Tests fiir jeden Prognosehorizont.
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4.1.1. Test auf Unverzerrtheit

Zunichst wird beschrieben, wie die Prognosereihen iiber alle Prognosehorizonte ge-
poolt werden. Darauf aufbauend wird das Modell gemif Clements et al. (2007)
vorgestellt, mit dem die Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle
Prognosehorizonte zusammen getestet wird, bevor anschliefsend ihre Informations-

effizienz untersucht wird.

Beim ,,Poolen werden die Prognosewerte F};, zunédchst zum 7'H-dimensionalen Spal-
tenvektor F'

F = (F1H7 ey F117F2H, ey FQl, ey FTH; ey FTl)/ (43)

zusammengesetzt. Die tatsdchlichen Werte A; bilden den T-dimensionalen Spal-
tenvektor A* = (A, Ay, ..., A7), und iy ist ein H-dimensionaler Spaltenvektor aus

Einsen. Auferdem wird der T'H-dimensionale Spaltenvektor A durch das Kronecker-

Produkt?
A = A*®ip
= (A1, As, . ArY @ (1, 1) (4.4)
- (Al,...,Al,AQ,...7A2,...,AT,...,AT)/

definiert, so dass sich der T'H-dimensionale Spaltenvektor e der Prognosefehler als

(.A]_, .,AT,...7AT)/_(FlH,...,F]_]_,...,FTH, ...7FT1)/ (4 5)
= (A1 — Fle---yAl_Flly-uyAT_FTHw--aAT_FTl),
(

/
€1d, .-+, €11, --- 7eTHa-'-7€T1)

ergibt.

Wenn man iiber die verschiedenen Prognosehorizonte poolt, spielt einerseits die An-
nahme beziiglich des Storterms und andererseits die Modellierung der Korrelations-
struktur der Prognosefehler fiir unterschiedliche Prognoseziele und -horizonte eine

entscheidende Rolle.

'Das Kronecker-Produkt C = A ® B berechnet sich, indem man jedes Element der Matrix A mit
der Matrix B multipliziert, also C = a;; B (vgl. z. B. Greene (2003), S. 824 {.).
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Ausgangspunkt im Modell von Clements et al. (2007) ist die Zerlegung des Pro-
gnosefehlers gemif Davies und Lahiri (1995). In deren Modell erstellen allerdings
mehrere Individuen verschiedene Prognosen fiir dasselbe Prognoseziel und denselben
Prognosehorizont. Diese Arbeit betrachtet hingegen lediglich Prognosen eines einzi-
gen Individuums bzw. einer einzigen Institution (AKS) fiir t = 1, ..., T Prognoseziele
und h =1, ..., H Prognosehorizonte. Der Prognosefehler e;;, wird demzufolge fiir ein
einziges Individuum bzw. eine einzige Institution zerlegt in

e =A —Fy, = a4+ Ay +en (4.6)

= o+ Vth -
Dabei bezeichnet o die zu testende Verzerrung und ¢4 den idiosynkratischen
Storterm, fiir den Eley] = 0 V t,h gilt. Indes steht Ay, fiir die aggregierten

makro-6konomischen Schocks, die sich als Summe aller makro-6konomischer

Schocks wy, mit Elug,] = 0V ¢, h ergeben, die zwischen ¢t — h und ¢ auftraten, also

h
)\th = Z Utj (47)
7j=1

(vgl. Davies und Lahiri (1995), S. 208 bzw. Clements et al. (2007), S. 123). Der Stor-
term &4, beschreibt den spezifischen Fehler bei der Prognose zum Zeitpunkt ¢ — A mit
dem Prognoseziel ¢ und Prognosehorizont h. Daher wird die Varianz des idiosynkra-
tischen Storterms Var|ey,| = Ele?,] = o2 als konstant fiir alle Prognosehorizonte h
(und fiir alle t) angenommen. Im Gegensatz dazu nimmt die Varianz des aggregier-
ten makro-6konomischen Schocks Var[)y] mit zunehmendem Prognosehorizont h
zu, da Ay, alle Schocks zwischen ¢t — h und ¢ kumuliert (vgl. Clements et al. (2007),
S.123 f.).

In Matrixschreibweise kann die Testgleichung (4.6) als

Variante I: e = ilrga+v (4.8)
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geschrieben werden, wobei 17y ein T'H-dimensionaler Spaltenvektor aus Einsen ist,
und v den T H-dimensionalen Spaltenvektor des zusammengefassten Storterms dar-
stellt (vgl. Clements et al. (2007), S. 124). Die zu testende Verzerrung « unterliegt
in Gleichung (4.8) also der Bedingung, dass sie fiir alle Prognosehorizonte gleich

grof sein muss.

Diese Annahme kann dadurch gelockert werden, dass eine gesonderte Verzerrung
ay, fiir jeden Prognosehorizont h zugelassen wird. Diese horizont-spezifischen

"

Verzerrungen bilden den H-dimensionalen Spaltenvektor « ap,...,a1)’. Anstel-

le von Gleichung (4.8) erhilt man dann die Testgleichung

Variante II: e = (ir®Ig)a +o, (4.9)

wobei Iy die H-dimensionale Einheitsmatrix definiert, so dass die Regressormatrix
X =ir ® Iy in (4.9) die erforderliche Dimension (T'H x H) besitzt (vgl. Clements
et al. (2007), S. 124).

In beiden Varianten wird die Nullhypothese getestet, dass die Prognosen fiir alle Pro-
gnosehorizonte unverzerrt sind. Bei Variante I wird also die Nullhypothese o« = 0
durch einen t-Test getestet, withrend fiir den Test der Nullhypothese off = 0 in Va-
riante II ein F-Test durchzufiihren ist. Auch wenn sich dadurch fiir beide Varianten
dasselbe Modell unter Hj ergibt, so unterscheiden sich die Alternativhypothe-
sen doch mafgeblich. Denn wenn die Verzerrungen tatséichlich iiber die Prognoseho-
rizonte systematisch variieren, dann konnte die einschrinkende Annahme einer fiir
alle Prognosehorizonte gleich groken Verzerrung (Variante I) irrtiimlicherweise dazu
fithren, dass die Nullhypothese nicht abgelehnt werden kann (vgl. auch Clements
et al. (2007), S. 124). Im Folgenden werden beide Varianten beriicksichtigt, um die
Nullhypothese der Unverzerrtheit zu testen.

Auflerdem gilt es zu beachten, dass der Test in Variante II nicht dem traditionel-

len Vorgehen entspricht, bei dem fiir jeden Prognosehorizont eine eigene Schitzung
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vorgenommen wird, und dann die horizont-spezifischen Verzerrungen jeweils anhand

eines t-Tests auf Signifikanz getestet werden.

Des Weiteren werden im Folgenden nochmals zwei Modellalternativen unterschieden
je nachdem, welche Annahme beziiglich des idiosynkratischen Storterms e, getrof-
fen wird. Im urspriinglichen Modell von Davies und Lahiri (1995) charakterisiert
gin den individuen-spezifischen“ idiosynkratischen Fehler, also den Fehler, den ein
bestimmtes Individuum ¢ beispielsweise durch ineffiziente Nutzung von (privaten)
Informationen oder subjektive Eingriffe beim Prognostizieren macht (vgl. Davies
und Lahiri (1995), S. 206 ff.). Da in dieser Arbeit jedoch die zu untersuchenden Pro-
gnosen nur von einem einzigen Individuum bzw. einer einzigen Institution erstellt
werden, erscheint zunéchst die Zerlegung des Storterms vy, in den idiosynkratischen

Fehler €4, und den aggregierten makro-6konomischen Schock Ay, fraglich.

Daraus ergeben sich zwei modgliche Vorgehensweisen. Entweder wird der idiosyn-
kratische Storterm ey, nicht mehr individuen-spezifisch interpretiert (Annahme A),

oder komplett weggelassen (Annahme B).

Die Modellierung unter Annahme A interpretiert den Storterm ey, als idiosyn-
kratischen Fehler, der zum Zeitpunkt ¢ fiir den Prognosehorizont h beispielsweise
durch ineffiziente Nutzung von Informationen, Messfehler oder Fehlspezifikationen
im Prognosemodell hervorgerufen wird (vgl. Clements et al. (2007), S. 124). Somit
wiirde g4, als ,,prognose-spezifischer* idiosynkratischer Fehler mit konstanter

Varianz fir alle h betrachtet werden.

Wenn es aber beispielsweise nur ein prognostizierendes Individuum gibt, das aufser-
dem iiber private Informationen verfiigt, die im Sinne rationaler Erwartungen op-
. . - h 2 . .

timal genutzt werden, wiirde €4, durch ny, = ijl g¢j ersetzt®, so dass die Varianz

Var(7,) mit wachsendem Prognosehorizont ebenfalls zunimmt. Doch dann kénnten

2Fiir eine ausfiihrliche Herleitung siche Davies und Lahiri (1995), S.219, Fussnote 13 und Clements
et al. (2007), S. 124.
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die beiden inhaltlich zwar verschiedenen Stérgrofen e, und Ay, formal nicht mehr

getrennt werden, da demzufolge

e =4 — Fi, = a+ (M +mm)

(4.10)
= a+ vy
mit
h h
Vg, = Z(Utj + &) = Zu; (4.11)
j=1 j=1

gilt (vgl. Clements et al. (2007), S. 124). In diesem Fall wére die Modellierung ohne

idiosynkratischen Storterm, also unter Annahme B, zutreffend.

Die Nullhypothese der Unverzerrtheit soll im Folgenden unter beiden Annahmen
getestet werden, um die Robustheit des Testergebnisses beziiglich der Annahme der

Zusammensetzung des Storterms zu iiberpriifen.

Sowohl unter Annahme A als auch unter Annahme B gilt zwar Efv] = 0. Die
Varianz-Kovarianz-Matrix ¥ = E[vv'] des zusammengesetzten Storterms v ist aller-
dings nicht proportional zur Einheitsmatrix und hingt davon ab, welche Annahme
beziiglich des Storterms getroffen wird. Wird ein idiosynkratischer Stérterm mit kon-
stanter Varianz o2 zugelassen (Annahme A), fiir den auferdem F lethEttrinti] = 0
Vi,7 # 0 gilt, erhdlt man

Y =02Irg+ 7, (4.12)

wobei U die Korrelationsstruktur der Prognosen bzw. Prognosefehler beschreibt, die
dadurch hervorgerufen wird, dass sie von denselben makro-6konomischen Schocks
beeinflusst werden (vgl. Clements et al. (2007), S. 125). Unter Annahme B ist 0% = 0,
so dass X = U gilt.

Abbildung 4.1 veranschaulicht den Zusammenhang der Prognosen und ihrer (ag-
gregierten makro-6konomischen) Storterme anhand eines Zeitstrahls. Exemplarisch
wird der Zeitraum von vier Jahren vom ersten Quartal des Jahres 2008 (2008 (,)

bis zum ersten Quartal des Jahres 2012 (2012 @Q);) in Quartalsabstdnden abgebil-
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Zeitspanne der Schocks fiir ¢ = 2011 @1 und h =8

| |
[ 1

Zeitspanne der Schocks fiir ¢ = 2011 Q1 und h =4

| |
[ 1
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1
. . . Zeit in Quartalen
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Zeitspanne der Schocks fiir ¢ = 2010Q4 und h =6

| |
[ 1

Zeitspanne der Schocks fiir ¢ = 2010@Q; und h =7

Abbildung 4.1.: Schematische Darstellung der Struktur der Prognosefehler (eigene
Darstellung)

det. Die beiden oberen Intervalle in Abbildung 4.1 umfassen jeweils die Zeitspanne,
in der Schocks auftreten konnen, die die Prognosen mit demselben Prognoseziel
t = 2011 @)y, aber unterschiedlichen Prognosehorizonten h = 4 beziehungsweise
h = 8, beeinflussen. Der Teilbereich, den beide Zeitspannen gemeinsam haben, ent-
hélt dementsprechend die Ursache serieller Korrelation zwischen den Prognosen
bzw. Prognosefehlern verschiedener Prognosehorizonte (bei gleichem Progno-

seziel).

Das Intervall direkt unter dem Zeitstrahl umfasst den Zeitraum, in dem Schocks vor-
kommen konnen, die sich auf die Prognose mit dem Prognoseziel ¢t = 2010 (), und
beispielsweise dem Prognosehorizont h = 6 auswirken. Der Teilbereich, den diese
Zeitspanne und eine der beiden oberen Zeitspannen gemeinsam haben, enthélt folg-

lich die Ursache serieller Korrelation zwischen Prognosen bzw. Prognosefehlern
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aufeinanderfolgender Prognoseziele (in Abhéngigkeit der betrachteten Progno-

sehorizonte).

Die genaue Form von ¥ hingt mafgeblich vom minimalen und maximalen Progno-
sehorizont ab und soll im Folgenden exemplarisch fiir Prognosen mit h = 1,...,8
hergeleitet werden. Dabei ist zunéchst zu beachten, dass von homoskedastischen
makro-0konomischen Schocks uy, ausgegangen wird, so dass W nur noch von ei-
nem einzigen unbekannten Parameter, nimlich der Varianz o2 = Var|uy,| = Elu3,]
abhiingt (vgl. Clements et al. (2007), S. 125). Unter Annahme B steht o2 aus Ver-

einfachungsgriinden fiir die Varianz Var[u},] = E[u},?].

Somit nimmt die (I'H x TH)-dimensionale Matrix U fiir T = 40 Prognoseziele
und fiir exemplarisch bis zu H = 8 Prognosehorizonte (Zwei-Jahres-Prognosen) die

Form

A B C D E F G H 0 0
B A B C D E F G H
¢ B A B C D E F G
D¢ B A B C D E F
E D ¢ B A B C D E
F E D ¢ B A B C D

V=0.0=00 |\ g B D ¢ B A B C (4.13)

H & F E D ¢ B A B
0O H & F E D ¢ B A

C

A B

0 ' B A

an, wobei © die folgenden (H x H)-dimensionalen Komponentenmatrizen enthélt
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Die Zusammensetzung von O lisst sich am einfachsten anhand der drei Beispiele aus
Abbildung 4.1 nachvollziehen. Betrachtet man als Erstes die beiden Prognosen mit
demselben Prognoseziel, also die Prognosen fiir das erste Quartal 2011, mit den
unterschiedlichen Prognosehorizonten h = 8 bzw. h = 4, konnen in vier Quartalen
fiir beide Prognosen dieselben makro-6konomischen Schocks auftreten (2010 @), bis
2010 @4). Dementsprechend steht sowohl in der ersten Zeile (h=8) und fiinften Spalte
(h=4) der symmetrischen Matrix A (fiir Prognosen mit demselben Prognoseziel ¢)

der Wert 4, als auch in der fiinften Zeile und ersten Spalte.
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Fiir Prognosen mit aufeinanderfolgenden Prognosezielen, ist die Komponen-
tenmatrix B relevant. Als Beispiel wird die Prognose fiir t = 2010Q4 und h = 6
mit derjenigen fiir das darauffolgende Quartal ¢ = 2011 Q; und h = 4 verglichen.
Geméf Abbildung 4.1 gibt es drei iiberlappende Quartale (2010 Q); bis einschlieflich
2010 Q3), so dass in der Komponentenmatrix B (fiir Prognosen mit aufeinanderfol-
genden Prognosezielen t und ¢ + 1) in der dritten Zeile (h = 6) und fiinften Spalte
(h =4) die 3 steht.

Abschliefsend werden noch die Prognose fiir t = 2010 @) und A = 7 sowie diejenige fiir
t = 2011 @y und h = 8 betrachtet. Zwischen diesen beiden Prognosezielen liegen vier
Quartale, so dass die Komponentenmatrix E entscheidend ist. In der zweiten Zeile
(h =T7) und ersten Spalte (h = 8) kann man ablesen, dass in 4 Quartalen dieselben
makro-6konomischen Schocks auftreten konnen. In Abbildung 4.1 iiberlappen die
beiden Zeitspannen dementsprechend vom ersten Quartal 2009 bis zum Ende des

vierten Quartals 2009.

Da W hier fiir einen maximalen Prognosehorizont von H = 8 dargestellt wurde,
sind alle Matrizen in © fiir Prognosen mit mehr als sieben Quartalen Abstand zwi-
schen den Prognosezielen (8 x 8)-dimensionale Nullmatrizen. Untersucht man die
Prognosen der mittelfristigen Finanzplanung, also Prognosen mit einem maximalen
Prognosehorizont von drei oder vier Jahren bzw. H = 12 oder H = 16 Quartalen,
muss die Zusammensetzung von O jeweils entsprechend angepasst und erweitert
werden. Dementsprechend ist eine Anpassung der Zusammensetzung von © auch
fiir die kurzfristigen Ein-Jahres-Prognosen mit maximalem Prognosehorizont von

H = 4 erforderlich.

Um die Nullhypothese der Unverzerrtheit zu testen, wird fiir Variante I die Ver-

zerrung « in Gleichung (4.8)

e = irga—+v
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durch den Kleinstquadrateschitzer & = (X'X)~'X’e mit dem konsistenten Huber-

White-Sandwich-Schitzer der Varianz-Kovarianz-Matrix
Cov[d] = (X'X) ' X'EX(X'X)™! (4.14)

geschitzt, wobei X = ippy gilt.

Fiir Variante II werden die horizont-spezifischen Verzerrungen off in Gleichung
(4.9)
e = (ir®@Ig)a +v

analog durch & = (X’X)~!1X’e mit der Varianz-Kovarianz-Matrix

Cov[a"] = (X'X) ' XX (X' X)™! (4.15)

geschétzt, wobei die Regressormatrix X = iy ® Iz verwendet wird (vgl. auch Cle-

ments et al. (2007), S. 125).

Um fiir & bzw. &7 konsistente Standardfehler zu erhalten, muss ¥ in (4.14) bzw.

(4.15) durch den Schétzer

S =621y +0620 (4.16)
ersetzt werden. Somit miissen also zuniichst Schiitzwerte fiir 62 und o2 ermittelt
werden. Dazu berechnet man die entsprechenden Residuen als v = e — iy & fiir

Variante I beziehungsweise als © = e — (ip @ I7)&" fiir Variante II. Die Varianz des

zusammengesetzten Storterms vy, ergibt sich unter den obigen Annahmen als
Var[vg] = Ev:] = El(em + An)?] = 02 + ho?, (4.17)

so dass unter Annahme A die geschitzten Koeffizienten pg und p; der Regressions-
gleichung
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den Schiitzern fiir 62 und 62 entsprechen (vgl. Clements et al. (2007), S.125). Dabei
bezeichnet © das Hadamard-Produkt, das fiir elementweise Multiplikation steht,
T =ir ® 7y mit 75, = (H,H —1,...,1) und ¢ bezeichnet den Storterm (vgl. auch
Clements et al. (2007), S. 126). Unter Annahme B ist 02 = 0 und 2. wird in der
Regressionsgleichung

VOU=p;T+ (" (4.19)
durch pj geschitzt.

2

2 und o2 in Gleichung (4.16) verwendet werden,

Somit kénnen die Schétzer fiir o
so dass anschlieRend 3 zur Berechnung der Varianz-Kovarianz-Matrix von & (Glei-

chung (4.14)) beziehungsweise von & (Gleichung (4.15)) herangezogen werden kann.

Dieser gepoolte Ansatz wird in Kapitel 4.2 verwendet, um die eigenen SARIMA-
Prognosen auf Unverzerrtheit zu testen. Auferdem wird in Kapitel 4.3 erstmalig
untersucht, ob die offiziellen AKS-Prognosen auch fiir alle Prognosehorizonte zu-
sammen unverzerrt sind. Zunéchst wird allerdings erst der entsprechende Test auf

Informationseffizienz vorgestellt.

4.1.2. Test auf Informationseffizienz

Nach dem Test auf Unverzerrtheit schlieft sich die Frage an, ob die Prognosefehler
mit Hilfe der Informationen, die zum Zeitpunkt {—h der Erstellung der Prognose ver-
fiigbar sind, vorhersagbar sind oder nicht. Dementsprechend koénnte eine Regression
mit dem Prognosefehler e, ;, als abhéngige Variable und den verfiighbaren Informatio-
nen, beispielsweise den vergangenen Prognosefehlern e, 1, als Regressor geschétzt
werden, um zu testen, ob der Koeffizient der verfiighbaren Informationen signifikant
von Null verschieden ist. Allerdings wére in diesem Beispiel aufgrund der kumu-
lierten makro-okonomischen Schocks Ay, im zusammengesetzten Storterm vy, (vgl.
Gleichung (4.6) sowie (4.7)) der Regressor e; 1 bei vorliegen vergangener makro-

okonomischer Schocks u;; mit j = 1,...,h — 1 mit dem Stérterm dieser Schétzung
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korreliert. Um dieses Endogenitidtsproblem zu umgehen, schlagen Davies und Lahiri
(1995) vor, nicht die Prognosefehler selbst, sondern die Anderungen der Prognose-
werte beziehungsweise damit die Anderungen der Prognosefehler auf Effizienz zu

testen (vgl. Davies und Lahiri (1995), S. 217).

Die Anderung zwischen der Prognose fiir das Prognoseziel ¢t mit dem Prognoseho-
rizont A — 1 und derjenigen fiir dasselbe Prognoseziel mit dem darauf folgenden

Prognosehorizont h wird als
Teh—1:h = Frn1 — Fop = € — € p—1 (4.20)

definiert (vgl. Clements et al. (2007), S. 126). Diese Anderung sollte mit Hilfe aller

zum Zeitpunkt ¢ — h verfiigbaren Informationen nicht vorhersagbar sein.

Um diese Hypothese der Informationseffizienz testen zu konnen, muss die betrach-
tete Menge verfiigbarer Informationen allerdings eingeschrinkt werden. Im
Folgenden soll einerseits die Informationsmenge der Anderungen gleichbleibender
aufeinanderfolgender Prognosehorizonte fiir verschiedene vergangene Prognoseziele
{ri—1h—1:h, Tt—2:n—1:1, ...} (Fall 1) sowie andererseits die Informationsmenge der ver-
gangenen Anderungen der Prognosen desselben Prognoseziels {re.;_11in+:} (Fall 2)
fiir ¢ = 1,2, ... beriicksichtigt werden. Die entsprechenden Tests auf Rationalitit fiir
diese beiden alternativen Informationsmengen werden im weiteren Verlauf getrennt
voneinander in Erwidgung gezogen, da bei einer simultanen Betrachtung die Varianz-
Kovarianz-Matrix des Stortermvektors zu komplex wére (vgl. auch Clements et al.

(2007), S. 126).

Zuniichst wird Fall 1, also die Informationsmenge der Anderungen der Pro-
gnosen fiir vergangene Prognoseziele, betrachtet. Um die Korrelationsstruktur

dieser Anderungen herzuleiten, wird die im Modell angenommene Zerlegung des
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Prognosefehlers aus Gleichung (4.6) und Gleichung (4.7) mit horizont-spezifischer

Verzerrung, also
h

€ih = Qp + Erpn + Z Usj, (4.21)
j=1

in Gleichung (4.20) eingesetzt, so dass die Anderung r;.,_1., als
Tth-1;h = Qp — Q1+ Egp — Egp1 T Ugh (4.22)

dargestellt werden kann. Unter den bisher getroffen Annahmen beziiglich der Stor-
terme ;5 und wu,; folgt daraus, dass die Kovarianz Cov[ryn—1.h, Tt—s:h—1.n) = 0 ist
fiir alle s > 0 (vgl. auch Clements et al. (2007), S. 126). Somit sind die Anderun-
gen rationaler Prognosen fiir aufeinanderfolgende Prognoseziele unkorreliert, egal ob
der idiosynkratische Schock e, im Modell gelassen wird (Annahme A), oder nicht

(Annahme B).

Um die Prognosen auf Informationseffizienz zu testen, kann einzeln fiir jeden

Prognosehorizont i die Nullhypothese v = 0 in der Regressionsgleichung
Tt:h—1;n = VY Tt—1;h—1;R + ) + wy V t= 2, ceey T (423)

getestet werden, wobei der Koeffizient ¢ fiir den Achsenabschnitt, also fiir die Diffe-
renz der horizont-spezifischen Verzerrungen, steht, und w; den Stérterm bezeichnet

(vgl. Clements et al. (2007), S. 127). Unter der Nullhypothese ist demzufolge
Wi = Tp—1n — 0 = O — Q1 + Ep — Erpo1 + Ugh — 0, (4.24)

so dass die Varianz des Storterms Var|w;] = 202 + o2 fiir alle ¢ betrigt und die
Kovarianz Cov|w;w;_¢] = 0 fiir alle s # 0 ist. Der Vektor w der T'— 1 Storterme wy

hat folglich die diagonale Varianz-Kovarianz-Matrix

Cov[ww'] = (202 + 02)Ir_1. (4.25)
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Im Modell ohne &, (Annahme B), ist 02 = 0 und o2 bezeichnet vereinfachend 2.,
also die Varianz des Storterms uy j,, der sowohl die makro-dkonomischen Schocks als
auch die Schocks, die aus der rationalen Nutzung privater Informationen resultieren,
umfasst (s. Gleichung (4.11)). Die Analyse beschréinkt sich hier geméf Gleichung
(4.20) auf Anderungen der Prognosen fiir aufeinanderfolgende Zeitpunkte ¢, also
aufeinanderfolgende Quartale, so dass sowohl unter Annahme A als auch unter An-
nahme B die Varianz-Kovarianz-Matrix des Storterms proportional zur Einheitsma-
trix ist. Wiirde man die Anderungen der Prognosen fiir weiter entfernte Zeitpunkte
betrachten, wiren diese aufgrund der makro-okonomischen Schocks korreliert, so
dass die Kovarianzen nicht mehr Null wiren (vgl. Clements et al. (2007), S. 127,
Fufinote 4).

Doch Gleichung (4.23) soll nicht nur separat fiir jeden Prognosehorizont h = 2, ..., H
geschiitzt werden, sondern die Anderungen der Prognosen werden wiederum geméif
Clements et al. (2007) auch gepoolt und somit fiir alle Prognosehorizonte zusammen
auf Effizienz untersucht. Dabei werden die Spaltenvektoren 9 = (r2.1.2, ..., "1.1:2)’,
ro3 = (ro23, ..., T1:2,3)" bis rg_1.m = (rem—1.m, ., r7.r—1,m)" der aufeinanderfolgen-

den Anderungen zum (H — 1)(T — 1)-dimensionalen Spaltenvektor

r=(r12,723, -, TH-1.1) (4.26)
zusammengesetzt. Analog wird der Vektor der verzogerten Anderungen
Tt = (P12 oo T 13132, 13235 oo TT— 132335 ooy T H—13H s oo TT— L H—15H ) (4.27)
definiert, um dann anhand der Regressionsgleichung
r=~vr_1+0s+w (4.28)

die Nullhypothese der Informationseffizienz, Hy : v = 0, zu testen (vgl. Clements
et al. (2007), S. 127). In Gleichung (4.28) ist 0 = (Iy_1 ® i7_1)0" und der Para-

metervektor 6" = (81, 0y, ..., 0_1). Somit stellt §; einen Vektor von Dummyvaria-
) ) Y y
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blen fiir die (H — 1) Prognosehorizonte dar, wodurch horizont-spezifische Verzerrun-
gen im Modell zugelassen werden (Variante II). Geht man von einer gleich grofsen
Verzerrung fiir alle Prognosehorizonte aus (Variante I), wird in Gleichung (4.28)

0qg = ir—1,H-10 gesetzt.

Die Varianz-Kovarianz-Matrix T des Stortermvektors w hingt wiederum vom ma-
ximalen Prognosehorizont H ab. Fiir H = 8 hat sie unter der Nullhypothese die

Form

A B C D E F G
B A B C D E F
¢’ B A B C D E
T=E[r']=|D ¢ B A B C D|, (4.29)
E D ¢ B A B C
F' ' E D ¢ B A B
G F E D C B A

wobei A = (202+4-02)Ir_; gilt (vgl. auch Gleichung (4.25)), und die (T'—1) x (T'—1)-
dimensionalen Komponentenmatrizen setzen sich folgendermafen zusammen (vgl.

Clements et al. (2007), S. 127):

62 o2 0 0 ] [0 0 o2 0 0]
0 —02 o2 0 0 0 0 o2 0
0 —U? O'Z :
B= . C= :
o
o2 0 0
|0 0 —o2 | 0 0 0 0]

D ist wie C, nur dass die Elemente (1,4), (2,5), (3,6)... 02 enthalten, wihrend die

u

Elemente (1,3), (2,4), (3,5)... gleich Null sind. Analog werden auch die Komponen-
tenmatrizen E, F und G gebildet, das heiit in E sind die Elemente (1,5), (2,6),
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(3,7)..., in F die Elemente (1,6), (2,7), (3,8)... und in G die Elemente (1,7), (2,8),
(3,9)... gleich o2.

Die bereits durch Gleichung (4.18) beziehungsweise Gleichung (4.19) geschitzten
Varianzen 62 und 62 werden dann in die Komponentenmatrizen A bis G eingesetzt,
um die geschétzte Varianz-Kovarianz-Matrix T zu bekommen. Diese wird anschlie-
fend zur Berechnung der Varianz-Kovarianz-Matrix des Parametervektors (¥, 6")

A

(beziehungsweise (7, 0) fiir Variante I)
Cov[(%,0M)] = (X'X) "' X'TX(X'X)™" (4.30)

mit der Regressormatrix X = (r_; d4) verwendet, um konsistente Schétzer der
Standardfehler des Parametervektors in der OLS-Regression der Gleichung (4.28)

zu bekommen.

Als Nichstes soll die Informationsmenge der vergangenen Anderungen der
Prognosen desselben Prognoseziels in Betracht gezogen werden (Fall 2). Die
Nullhypothese der Informationseffizienz beinhaltet nun, dass die vergangenen Pro-
gnosednderungen {ryj—14+in4i} fir @ = 1,2, ... keinen Erklarungsgehalt fiir die ak-
tuelle Anderung desselben Prognoseziels 75,1, haben. Aus Gleichung (4.22) lisst
sich direkt ableiten, dass Cov[ris_1p,renne1] = E[—€%] = —o2. Da die aktuelle
Prognosednderung also (zumindest unter Annahme A) mit der direkt vorhergehen-
den Anderung aufgrund des idiosynkratischen Storterms korreliert ist, wird fiir die
Regressionsgleichung anstatt 7, 41 die ein weiteres Quartal friither zustande ge-
kommene Anderung 7412 als Regressor verwendet (vgl. Clements et al. (2007),

S. 128). Somit ergibt sich die Regressionsgleichung

Teh—tsh = YV Tehethee + 0wy (V t=1,..,T), (4.31)
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um die Nullhypothese der Informationseffizienz, Hy : v = 0, getrennt fiir jeden
Prognosehorizont h = 2,...,T — 2 zu testen. Die (TxT')-dimensionale Varianz-

Kovarianz-Matrix des Stortermvektors w ergibt sich analog zu Gleichung (4.25) als
Cov[ww'] = (202 + 02)I7r. (4.32)

Im Modell ohne &;; (Annahme B), ist 02 = 0 und o2 bezeichnet wiederum verein-

fachend 2. (vgl. Gleichung (4.11)).

Dariiber hinaus werden die Anderungen auch wieder gemiif Clements et al. (2007)
gepoolt und somit fiir alle Prognosehorizonte zusammen auf Informationseffizienz
getestet. Dabei werden nun die Spaltenvektoren ri1o = (r1.1.9,...,7112), T23 =
(r1.2:3, s Ti2:3)" bis rg—1 g = (".g—1.1, -, 'r—1.1)" fiir alle Beobachtungen 7" de-
finiert. Fiir H = 8 werden analog zu Gleichung (4.31) der zusammengesetzte Spal-

tenvektor der Prognosednderungen
r=(ri2,m23, ., 56) (4.33)
sowie der gepoolte Vektor der verzogerten Prognosednderungen
r_1= (7"3,4,7”4,5, ---,7“7,8)/ (4-34)
gebildet, um in der entsprechenden Regressionsgleichung
r=vr_1+0d+w (4.35)

die Nullhypothese der Informationseffizienz, Hy : v = 0, zu testen. In Gleichung (4.35)
steht d4 nun folglich fiir g = (I5®i7)6" mit dem Parametervektor 6" = (8;, 9y, ..., 05).
Somit werden durch den Vektor J; der Dummyvariablen fiir die Prognosehorizon-
te wiederum horizont-spezifische Verzerrungen im Modell zugelassen (Variante II).
Geht man von einer gleich groken Verzerrung fiir alle Prognosehorizonte aus (Vari-

ante I), wird in Gleichung (4.35) 04 = is7 0 gesetzt.
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Die Varianz-Kovarianz-Matrix T des Stortermvektors w hingt ebenfalls stark vom

maximalen Prognosehorizont H ab. Fiir H = 8 hat sie unter der Nullhypothese nun

die Form ) i
A B C D FE
B A B C D
Y=E[r=|C" B A B C|, (4.36)
D ¢ B A B
E D C B A

wobei A = (202 + 02)I7. Die (TxT)-Komponentenmatrizen B, C, D und E setzen
sich analog zu den oben beschriebenen zusammen (vgl. auch Clements et al. (2007),

S. 128).

Die bereits durch Gleichung (4.18) beziehungsweise Gleichung (4.19) geschitzten
Varianzen 62 und 62 werden dann wiederum in die Komponentenmatrizen A bis
E eingesetzt, um die geschatzte Varianz-Kovarianz-Matrix T zu bekommen, die
anschlieftend zur Berechnung der Varianz-Kovarianz-Matrix des Parametervektors

9, (fh) (beziehungsweise (%, 0) fiir Variante I)
Cov[(5,6")] = (X'X) ' X'TX(X'X)™ (4.37)

mit der Regressormatrix X = (r_; d4) verwendet wird, um konsistente Schétzer der
Standardfehler des Parametervektors in der OLS-Regression der Gleichung (4.35)

zu bekommen.

In den beiden folgenden Kapiteln werden nun sowohl die verschiedenen Varianten
des Tests auf Unverzerrtheit als auch die beiden vorgestellten Tests auf Informa-
tionseffizienz zuerst auf die eigenen SARIMA-Prognosen des Steueraufkommens und
anschliefsend auf die offiziellen Prognosen des Arbeitskreises ,Steuerschitzungen®

angewandt.
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4.2. Untersuchung der Prognoserationalitat der

SARIMA-Schatzungen

Anhand der erlduterten Tests wird nun untersucht, ob die beiden in Kapitel 3 vorge-
schlagenen Prognosemodelle geeignet sind, rationale Prognosen des Gesamtsteuer-
aufkommens der BRD zu erstellen. Zunéchst werden die Prognosen der ermittel-
ten SARIMA-Modellspezifikationen fiir unterschiedliche maximale Prognosehorizon-
te (H = 4,8,12,16) auf Unverzerrtheit getestet, wobei jeweils sowohl Variante I als
auch Variante II unter beiden méglichen Annahmen beziiglich des idiosynkratischen
Storterms beriicksichtigt werden. Anschliefsend werden diejenigen Prognosen, die
sich als unverzerrt herausstellen, auferdem auf Effizienz gemif der beiden vorge-

stellten Informationsmengen getestet.

4.2.1. Test auf Unverzerrtheit der SARIMA-Prognosen

Fiir die kurzfristigen Prognosen des Gesamtsteueraufkommens mit einem maxima-
len Prognosehorizont von H = 4 Quartalen (Ein-Jahres-Prognosen) anhand des
SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells, das sich im Box-Jenkins-Verfahren als das beste
Modell herausstellte, ergeben sich fiir die Variante I, also mit einer gleich grofen

Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte als Alternativhypothese, die Testergebnisse

in Tabelle 4.1.

Sowohl unter Annahme A als auch unter Annahme B ergibt sich als Schitzwert
fiir a eine insignifikante negative Verzerrung von ungefihr -1,4 Milliarden Euro.
Das Gesamtsteueraufkommen der BRD wird also durch das SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-
Modell im betrachteten Zeitraum durchschnittlich um etwa 1,4 Milliarden Euro pro
Quartal iiberschétzt, wenn der maximale Prognosehorizont auf H = 4 Quartale
begrenzt ist. Gemék des jeweiligen p-Wertes von circa 0,44 beziehungsweise 0,46 kann
die Nullhypothese der Unverzerrtheit allerdings unter beiden méglichen Annahmen

beziiglich des idiosynkratischen Storterms eindeutig nicht verworfen werden.



90 4. Analyse der Prognosegiite

Tabelle 4.1.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit H =4

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:a=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne e4,)
Q -1,40 -1,40
se(&) 1,82 1,88
p-Wert 0,44 0,46

o2 5,71 N

o2 21,44 23,34

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1, ..., 4 Progno-
sehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofsen Verzerrung iiber alle Prognosehori-
zonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e,
Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte der ge-
schiitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des t-Tests sowie die
beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die
gepoolten Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-
Modells vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.

Fiir Variante II sind die Ergebnisse des F-Tests in Tabelle 4.2 zusammengestellt.
Wenn fiir jeden Prognosehorizont h eine horizont-spezifische Verzerrung in der Alter-
nativhypothese zugelassen wird (Variante IT), nehmen die geschitzten Verzerrungen
&y, mit steigendem Prognosehorizont zu, wobei aber alle (einzeln anhand des t-Tests
getestet) sowohl unter Annahme A als auch unter Annahme B insignifikant sind.?
Werden alle geschitzten Verzerrungen gemeinsam auf Signifikanz getestet, ergibt der
entsprechende F-Test ebenfalls, dass die Nullhypothese der Unverzerrtheit der Pro-
gnosen, @ = 0, unter beiden Annahmen beziiglich des idiosynkratischen Stérterms
nicht verworfen werden kann. Die Testentscheidung fillt allerdings unter Hinzunah-
me des Storterms €4, (Annahme A) mit einem p-Wert von ungefahr 0,92 wesentlich

deutlicher aus als unter Annahme B mit einem p-Wert von circa 0,15.

3Die detaillierten Regressionsergebnisse sind in Tabelle B.1 im Anhang dargestellt.
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Tabelle 4.2.: Ergebnisse des [-Tests fiir Variante II mit H =4

F-Test mit Annahme A Annahme B
Ho:af =0 (Modell mit e¢,) (Modell ohne £4,)
F-Statistik 0,24 1,72
p-Wert 0,92 0,15

52 5,52 -

52 21,34 23,18

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,...,4
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante II).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e4,, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkom-
mastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des Gesamtsteueraufkommens
der BRD anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten
Quartal 2010 in Milliarden Euro.

Wird der maximale Prognosehorizont also mit H = 4 auf ein Jahr begrenzt, besta-
tigen beide Testvarianten die Unverzerrtheit der eigenen Prognosen anhand des
bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells. Die Nullhypothese der Unverzerrtheit
kann auferdem auch fiir die Prognosen des alternativen SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-
Modells (mit H = 4), das sich im Box-Jenkins-Verfahren als die zweitbeste Modell-
spezifikation erwies, sowohl fiir Variante I als auch fiir Variante II nicht verworfen
werden.* Die Annahme beziiglich des idiosynkratischen Storterms spielt auch bei

dieser Modellvariante keine entscheidende Rolle fiir die Testergebnisse.

Nun stellt sich jedoch die Frage, ob die Prognosen auch dann noch unverzerrt
sind, wenn sich der maximale Prognosehorizont H erhéht. Dabei gilt es allerdings
zu beachten, dass die Matrix © und damit auch ¥ sowie die Varianz-Kovarianz-
Matrix 3, wie in Kapitel 4.1.1 erlautert, mafkgeblich von H abhingen. Um die
SARIMA-Prognosen in Kapitel 4.3 mit denjenigen des Arbeitskreises ,Steuerschét-

zungen” vergleichen zu konnen, sind zusdtzlich zu den bereits untersuchten Ein-

“Tabelle B.2 und Tabelle B.3 im Anhang stellen die entsprechenden Testergebnisse dar.
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Jahres-Prognosen (mit H = 4) auch die Zwei-Jahres-Prognosen (mit H = 8), die
Drei-Jahres-Prognosen (mit H = 12) sowie die Vier-Jahres-Prognosen (mit H = 16)

von besonderem Interesse.

In Tabelle 4.3 sind daher zunéchst fiir den maximalen Prognosehorizont von H = 8
die Ergebnisse des t-Tests (Variante I) auf Unverzerrtheit der Prognosen des Gesamt-

steueraufkommens der BRD anhand des bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells

zusammengefasst.

Tabelle 4.3.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit H =8

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:aa=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne &,)
a -2,82 -2,82
se(&) 3,37 3,43
p-Wert 0,40 0,41

62 4,78 -

52 23,72 24,56

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1, ..., 8 Progno-
sehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofen Verzerrung iiber alle Prognosehori-
zonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e,
Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte der ge-
schatzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des ¢-Tests sowie die
beiden Varianzschitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die
gepoolten Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-
Modells vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.

Bei einem maximalen Prognosehorizont von H = 8 Quartalen erhéht sich der Schitz-
wert fiir a auf eine negative Verzerrung von ungefihr -2,82 Milliarden Euro. Das
Gesamtsteueraufkommen der BRD wird nun also durch das SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-
Modell durchschnittlich um etwa 2,8 Milliarden Euro pro Quartal iiberschitzt. Ge-
mak der jeweiligen p-Werte kann die Nullhypothese der Unverzerrtheit allerdings
auch noch fiir die Zwei-Jahres-Prognosen sowohl unter Annahme A als auch unter

Annahme B eindeutig nicht verworfen werden.
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Wenn fiir jeden Prognosehorizont h eine horizont-spezifische Verzerrung in der Alter-
nativhypothese zugelassen wird, also in Variante II, ergeben sich die in Tabelle 4.4

dargestellten Ergebnisse des F'-Tests.

Tabelle 4.4.: Ergebnisse des F-Tests fiir Variante II mit H =8

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hop: o =0 (Modell mit e4,) (Modell ohne &)
F-Statistik 0,37 1,87
p-Wert 0,93 0,06

o2 1,99 -

52 23,82 24,17

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,...,8
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante II).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e4,, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkom-
mastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des Gesamtsteueraufkommens
der BRD anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten
Quartal 2010 in Milliarden Euro.

Auch fiir die Zwei-Jahres-Prognosen nehmen die geschitzten Verzerrungen &y, er-
wartungsgeméf mit steigendem Prognosehorizont zu. Allerdings sind auch fiir den
maximalen Prognosehorizont H = 8 alle Verzerrungen (einzeln anhand des t-Tests
getestet) sowohl unter Annahme A als auch unter Annahme B insignifikant.> Wenn
alle geschitzten Verzerrungen gemeinsam auf Signifikanz getestet werden, kann die
Nullhypothese der Unverzerrtheit, &% = 0, des entsprechenden F-Tests unter An-
nahme A eindeutig nicht verworfen werden. Wird unter Annahme B jedoch kein idio-
synkratischer Storterm im Modell beriicksichtigt, fillt das Testergebnis mit einem
p-Wert von ungefiahr 6% relativ knapp aus. Ausgehend von einem Signifikanzniveau
von maximal 5% kann die Nullhypothese der Unverzerrtheit dennoch ebenfalls nicht

verworfen werden.

®Die detaillierten Regressionsergebnisse sind in Tabelle B.4 im Anhang dargestellt.
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Somit erweisen sich die Prognosen anhand des bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-
Modells also auch fiir einen maximalen Prognosehorizont von H = 8 Quartalen in
beiden Testvarianten als unverzerrt. Des Weiteren resultieren diese Testergebnisse
ebenso fiir die Prognosen des alternativen SARIMA(0,0,1)(1,0,1),-Modells.
Auch fiir diese Modellvariante kann ausgehend von einem Signifikanzniveau von
maximal 5% sowohl fiir Variante I als auch fiir Variante II die Nullhypothese der

Unverzerrtheit nicht verworfen werden.b

Im néchsten Schritt werden die Drei-Jahres-Prognosen untersucht, wofiir die Matrix
O und somit auch ¥ sowie die Varianz-Kovarianz-Matrix ¥ erneut an den maxima-
len Prognosehorizont H = 12 angepasst werden. Tabelle 4.5 gibt die Ergebnisse des
t-Tests auf Unverzerrtheit der Prognosen des Gesamtsteuerautkommens der BRD an-

hand des bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4,-Modells fiir Variante Iund H = 12

wieder.

Tabelle 4.5.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit H = 12
t-Test mit Annahme A Annahme B
Hyp:aa=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne &4,)
Q -3,98 -3,98
se(&) 5,71 5,50
p-Wert 0,49 0,47
62 (-20,01) -
o2 33,66 31,26

Ergebnisse des ¢-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1,...,12 Pro-
gnosehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofien Verzerrung iiber alle Progno-
sehorizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stor-
term e, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind die
Werte der geschitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(d), der entsprechende p-Wert des
t-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die
Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des Gesamtsteuerautkommens der BRD anhand des
SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliar-
den Euro.

6Die Testergebnisse sind Tabelle B.5 und Tabelle B.6 im Anhang zu entnehmen.
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2
€

Da sich unter Annahme A ein negativer Schétzwert fiir die Varianz o2 ergibt, er-
scheint das Modell mit idiosynkratischem Storterm ey, hier zwar fraglich. Allerdings
unterscheiden sich die Schiatzwerte fiir die Verzerrung «, ihres Standardfehlers sowie
der Varianz o2 unter Annahme A kaum von denen unter Annahme B. Die Nullhypo-
these der Unverzerrtheit kann jedenfalls in beiden Fillen eindeutig nicht verworfen
werden, wenn als Alternativhypothese dieselbe Verzerrung « fiir alle Prognosehori-

zonte h vorausgesetzt wird.

Wird in der Alternativhypothese jedoch fiir jeden Prognosehorizont h eine horizont-
spezifische Verzerrung zugelassen (Variante II), ergeben sich die in Tabelle 4.6

dargestellten Ergebnisse des F'-Tests.

Tabelle 4.6.: Ergebnisse des F-Tests fiir Variante II mit 7 = 12

F-Test mit Annahme A Annahme B
Ho:af =0 (Modell mit &4,) (Modell ohne &)
F-Statistik 0,18 1,44
p-Wert 0,999 0,14

o (-28,41) -

52 34,22 30,81

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h =1, ...,12
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante II).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e4,, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei bezie-
hungsweise drei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells vom ersten Quar-
tal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.

Die geschitzten Verzerrungen d&;, nehmen erneut mit steigendem Prognosehorizont
zu, wobei alle (einzeln anhand des ¢-Tests getestet) sowohl unter Annahme A als

auch unter Annahme B insignifikant sind.” Werden alle geschiitzten Verzerrungen

"Die detaillierten Regressionsergebnisse sind in Tabelle B.7 im Anhang dargestellt.
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gemeinsam auf Signifikanz getestet, ergibt sich zwar unter Annahme A wiederum
ein negativer Schiitzwert fiir die Varianz o2. Die Nullhypothese der Unverzerrtheit
kann jedoch unter beiden Annahmen auch fiir die Drei-Jahres-Prognosen eindeutig
nicht verworfen werden. Unter Annahme B, also im Modell ohne &, in dem o2 = 0
gesetzt wird, fillt die Testentscheidung allerdings auch hier wieder deutlich knapper

aus als im Modell mit idiosynkratischem Storterm.

Die Testergebnisse implizieren folglich, dass die Prognosen anhand des bevorzugten
SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells selbst dann noch als unverzerrt betrachtet werden
konnen, wenn der maximale Prognosehorizont auf H = 12 erhéht wird. Diese Test-
entscheidungen ergeben sich ebenfalls fiir die Prognosen anhand des alternativen

SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells (fiir h = 1, ..., 12 Prognosehorizonte).®

Abschliefsend werden die Vier-Jahres-Prognosen auf Unverzerrtheit getestet. Dabei
werden die Matrizen ©, ¥ sowie die Varianz-Kovarianz-Matrix ¥ wiederum an den
maximalen Prognosehorizont H = 16 angepasst. Fiir die Prognose des logarith-
mierten Gesamtsteueraufkommens anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells mit

H = 16 ergeben sich fiir die Variante [ die Testergebnisse in Tabelle 4.7.

Fiir die Vier-Jahres-Prognosen ergibt sich als Schitzwert fiir a eine insignifikante
negative Verzerrung von ungefihr -4,8 Milliarden Euro. Das Gesamtsteuerautkom-
men der BRD wird also durch das SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4,-Modell durchschnittlich
um etwa 4,8 Milliarden Euro pro Quartal iiberschitzt, wenn der maximale Progno-
sehorizont auf H = 16 Quartale erhoht wird. Dabei ergibt sich unter Annahme A
wieder ein negativer Schitzwert fiir die Varianz o2, so dass das Modell mit idiosyn-
kratischem Storterm e, fraglich erscheint. Allerdings kann die Nullhypothese der
Unverzerrtheit erneut sowohl unter Annahme A als auch unter Annahme B eindeu-
tig nicht verworfen werden, wenn als Alternativhypothese dieselbe Verzerrung « fiir

alle Prognosehorizonte h vorausgesetzt wird.

8Tabelle B.8 und Tabelle B.9 im Anhang stellen die entsprechenden Testergebnisse dar.
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Tabelle 4.7.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit 7 = 16

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:a=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne £4,)
Qa -4,81 -4,81
se(@) 8,40 7,86
p-Wert 0,57 0,54

52 (-60,26) -

52 43,86 38,38

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1,...,16 Pro-
gnosehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofen Verzerrung iiber alle Progno-
sehorizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stor-
term €45, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind die
Werte der geschiitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des
t-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die
Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des
SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliar-
den Euro.

Wenn fiir jeden Prognosehorizont h jedoch eine horizont-spezifische Verzerrung in
der Alternativhypothese zugelassen wird, also in Variante II, ergeben sich die in

Tabelle 4.8 dargestellten Ergebnisse des F-Tests.

Fiir den F-Test wirkt sich also die Annahme beziiglich des idiosynkratischen Stor-
terms entscheidend auf das Testergebnis aus. Wird ey, als prognose-spezifischer Feh-
ler im Modell gelassen, ergibt sich zwar wiederum ein negativer Schatzwert fiir die
Varianz o2, die Nullhypothese der Unverzerrtheit kann aber weiterhin nicht verwor-
fen werden. Im Modell ohne &4, in dem o2 = 0 gesetzt wird, éndert sich dagegen
die Testentscheidung, so dass nicht davon ausgegangen werden kann, dass die Pro-
gnosen anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells uneingeschrénkt als unverzerrt
beurteilt werden konnen, wenn der maximale Prognosehorizont auf H = 16 erhoht
wird. Auch die Prognosen anhand des alternativen SARIMA (0,0,1)(1,0,1),-Modells

(fiir h =1, ..., 16 Prognosehorizonte) liefern diese Testergebnisse.”

9Tabelle B.10 und Tabelle B.11 im Anhang stellen die entsprechenden Testergebnisse dar.
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Tabelle 4.8.: Ergebnisse des F'-Tests fiir Variante II mit H = 16

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hp:aff =0 (Modell mit e4,) (Modell ohne e4,)
F-Statistik 0,14 2,88
p-Wert 0,99997 0,00014

o2 (-72,59) -

o2 44,60 38,00

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h =1, ...,16
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante II).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e4,, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei bezie-
hungsweise fiinf Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen
des Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells vom ersten
Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.

Die bisherigen Testergebnisse implizieren folglich, dass die eigenen Ein-, Zwei- und
Drei-Jahres-Prognosen anhand der beiden ausgewéhlten SARIMA-Modelle unver-
zerrt sind, wogegen die Testentscheidung fiir die Vier-Jahres-Prognosen von den
Modellannahmen abhéngt. Daher beschrankt sich die weitere Analyse der Informa-

tionseffizienz auf die unverzerrten Prognosen mit einem maximalen Progno-

sehorizont von H =4, H = 8 sowie H = 12 Quartalen.

4.2.2. Test auf Informationseffizienz der

SARIMA-Prognosen

Fiir die Ein-Jahres-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des
bevorzugten SARIMA (1,0,0)(1,0,1),-Modells (mit H = 4) wird zunéchst auf tradi-
tionelle Art und Weise die Regressiongleichung (4.23)

Tt:h—1;h = YV Tt—1;h—1;h T+ d+w V t= 2, .., T
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separat fiir jeden Prognosehorizont (h = 2,3, 4) geschiitzt, um jeweils die Null-
hypothese der Informationseffizienz, Hy : v = 0, wie in Kapitel 4.1.2 beschrieben zu
testen. Zur Berechnung des Schitzers der Varianz-Kovarianz-Matrix des Storterm-
vektors w geméf Gleichung (4.25) werden beide Modellvarianten beriicksichtigt, also
einerseits das Modell mit g4, (Annahme A) sowie andererseits das Modell ohne idio-
synkratischen Storterm (Annahme B). Die Ergebnisse der entsprechenden ¢-Tests

sind in Tabelle 4.9 dargestellt.

Tabelle 4.9.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
gemaf} Fall 1 der Prognosen mit 4 =4

Annahme A Annahme B
h ¥ se() p-Wert se(%) p-Wert
2 -0,01 0,25 0,98 0,21 0,98
3 20,06 0,24 0,79 0,20 0,76
4 20,08 0,16 0,60 0,13 0,54

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir h = 2, 3,4, anhand
der Regressionsgleichung: r¢.n—1.n = v7e—1;h—1;n + 0 + wy (Fall 1). Annahme A bezeichnet die
Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen
Storterm. Fiir jedes h sind unter beiden Annahmen die Werte des geschitzten Koeffizienten 4, seines
Standardfehlers se(§) sowie die entsprechenden p-Werte des t-Tests auf zwei Nachkommastellen
gerundet. Die Stichprobe umfasst die Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand
des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells mit H = 4 vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal
2010 in Milliarden Euro.

Sowohl unter Annahme A als auch unter Annahme B kann die Nullhypothese der
Informationseffizienz fiir alle Prognosehorizonte also eindeutig nicht verworfen wer-
den, wenn der maximale Prognosehorizont auf H = 4 begrenzt wird. Im néchsten
Schritt werden die Anderungen der SARIMA-Prognosen gemiif Gleichung (4.26)

und Gleichung (4.27) gepoolt und die Regressionsgleichung (4.28)

r=yr_1+0;+w
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fiir alle Prognosehorizonte zusammen geschétzt, um die Nullhypothese der Informa-

tionseffizienz, Hy : 7 = 0, zu testen.

Tabelle 4.10 gibt die entsprechenden Testergebnisse fiir Variante I (gleich grofe Ver-
zerrung iiber alle Prognosehorizonte) sowie Variante II (horizont-spezifische Verzer-
rungen) jeweils unter Annahme A (Modell mit €4,) und unter Annahme B (Modell

ohne g4,) wieder.

Tabelle 4.10.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz
gemaif} Fall 1 der Prognosen mit 4 =4

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

4 -0,06 -0,06 -0,06 -0,06
se(3) 0,17 0,16 0,17 0,16
p-Wert 0,73 0,71 0,72 0,71

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r = yr_1+ 04 +w (Fall 1). Fiir Variante I (gleich grofe Verzerrung iiber alle Prognosehorizon-
te) und Variante II (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell
mit, idiosynkratischem Storterm ey5,) sowie unter Annahme B (Modell ohne e;,) die Werte des
geschétzten Koeffizienten 9, seines Standardfehlers se(4) sowie die entsprechenden p-Werte des
t-Tests auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells mit H = 4 vom
ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.

Demnach kann die Nullhypothese der Informationseffizienz also ebenfalls eindeu-
tig nicht verworfen werden, unabhingig davon, ob bei der Modellierung horizont-
spezifische Verzerrungen zugelassen werden oder nicht. Auch die Annahme beziiglich
des idiosynkratischen Storterms e;, hat keinen Einfluss auf die Testentscheidung.
Die Steuerschitzungen anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells mit einem ma-
ximalen Prognosehorizont von H = 4 Quartalen erweisen sich also als effizient,
wenn als zugrunde liegende Informationsmenge die Anderungen der Pro-

gnosen gleichbleibender aufeinanderfolgender Prognosehorizonte fiir ver-
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schiedene vergangene Prognoseziele {r:_1.,_1.4,"t—2.1-1.h, ...} betrachtet wird.
Diese Testentscheidungen ergeben sich ebenfalls fiir die Prognosen anhand des al-

ternativen SARIMA(0,0,1)(1,0,1),-Modells (mit H = 4).'°

Als Niichstes soll die Informationsmenge der vergangenen Anderungen der
Prognosen desselben Prognoseziels in Betracht gezogen werden (Fall 2). Erneut
werden zuerst die Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des
bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells (mit H = 4) auf traditionelle Art
und Weise auf diese zweite Form der Informationseffizienz getestet. Dabei kann die

Regressiongleichung (4.31)

Tt;h—1;h = Y Tt;h4-1;04-2 + Y + wy (v l= ]-7 sy T)J

aufgrund des geringen maximalen Prognosehorizonts jedoch lediglich fiir A = 2 ge-
schitzt werden, um die Nullhypothese der Informationseffizienz, Hy : v = 0, zu tes-
ten. Zur Berechnung der geschitzten Varianz-Kovarianz-Matrix des Stortermvektors
w gemék Gleichung (4.32) werden auch wieder beide Modellvarianten beriicksichtigt,
also einerseits das Modell mit ¢, (Annahme A) sowie andererseits das Modell oh-
ne idiosynkratischen Storterm (Annahme B). Die Ergebnisse des entsprechenden

t-Tests sind in Tabelle 4.11 dargestellt.

Auch fiir den zweiten Fall des Tests auf Informationseffizienz kann die Nullhypo-
these Hy : v = 0 eindeutig nicht verworfen werden. Dabei spielt es keine Rolle, ob
der idiosynkratische Storterm e4, im Modell gelassen wird (Annahme A) oder nicht
(Annahme B). Die eigenen Steuerschitzungen anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-
Modells mit H = 4 konnen demnach also auch als effizient beurteilt werden,
wenn als zugrunde liegende Informationsmenge die vergangenen Anderun-
gen der Prognosen desselben Prognoseziels {r.;,_i;n4;} betrachtet wird.

Dieses Testergebnis kommt ebenfalls fiir die Prognosen anhand des alternativen

SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells mit H = 4 zu Stande.'' Fiir die Ein-Jahres-Pro-

0Tabelle B.12 und Tabelle B.13 im Anhang stellen die entsprechenden Testergebnisse dar.
"Dje Testergebnisse sind Tabelle B.14 im Anhang zu entnehmen.
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Tabelle 4.11.: Ergebnisse des separaten Tests auf Informationseffizienz
gemaifl Fall 2 der Prognosen mit H =4

Annahme A Annahme B
h A se(9) p-Wert se(9) p-Wert
2 0,03 0,16 0,84 0,13 0,81

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz fiir h = 2, anhand der Regres-
sionsgleichung: ri.p—1;n = Y Tt;h+1:0+42 + 0 +w (Fall 2). Annahme A bezeichnet die Modellvariante
mit idiosynkratischem Storterm e4,, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Storterm. Der
Wert des geschitzten Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert
des t-Tests sind fiir beide Annahmen auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst
die Prognosen des Gesamtsteuerautkommens der BRD anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells
mit H = 4 vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.

gnosen kénnen die Anderungen der Prognosen nicht gemif Gleichung (4.33) und
Gleichung (4.34) gepoolt werden, da der maximale Prognosehorizont von H = 4

Quartalen dafiir nicht ausreicht.

Nun stellt sich jedoch die Frage, ob sich die Prognosen auch dann noch als effi-
zient erweisen, wenn sich der maximale Prognosehorizont H erhoht. Auch fiir die
Zwei-Jahres-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des bevor-
zugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells mit H = 8 wird zunéchst die Regressionglei-
chung (4.23) separat fiir jeden Prognosehorizont (h = 2,...,8) geschétzt, um
jeweils die Nullhypothese der Informationseffizienz, Hy : v = 0, zu testen. Zur Be-
rechnung des Schitzers der Varianz-Kovarianz-Matrix des Stortermvektors w geméf
Gleichung (4.25) werden erneut beide Modellvarianten beriicksichtigt, also einerseits
das Modell mit g4, (Annahme A) sowie andererseits das Modell ohne idiosynkrati-
schen Storterm (Annahme B). Die Ergebnisse der entsprechenden t-Tests sind in

Tabelle 4.12 dargestellt.
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Tabelle 4.12.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
gemifs Fall 1 der Prognosen mit H =8

Annahme A Annahme B
h A se(9) p-Wert se(9) p-Wert
2 -0,002 0,24 0,99 0,21 0,99
3 -0,060 0,24 0,80 0,21 0,77
4 -0,057 0,15 0,71 0,13 0,67
5 -0,050 0,16 0,76 0,14 0,72
6 -0,144 0,17 0,41 0,15 0,34
7 -0,140 0,17 0,41 0,14 0,34
8 -0,155 0,13 0,23 0,11 0,16

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseflizienz, separat fiir h = 2, ..., 8, anhand
der Regressionsgleichung: ry.p—1,, = Y7ri—1;h—1;0 + 0 + wy (Fall 1). Annahme A bezeichnet die
Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm €45, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen
Storterm. Fiir jedes h sind unter beiden Annahmen die Werte des geschitzten Koeffizienten 4 auf
drei, diejenigen seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die Prognosen des Gesamtsteueraufkommens
der BRD anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells mit H = 8 vom ersten Quartal 2001 bis zum
vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.

Auch fiir die Prognosen mit maximalem Prognosehorizont H = 8 kann folglich die
Nullhypothese der Informationseffizienz sowohl unter Annahme A als auch unter

Annahme B fiir alle Prognosehorizonte h eindeutig nicht verworfen werden.

Im niichsten Schritt werden wiederum die Anderungen der SARIMA-Prognosen
gemif Gleichung (4.26) und Gleichung (4.27) gepoolt und die Regressionsglei-
chung (4.28) fiir alle Prognosehorizonte zusammen geschétzt, um die Nullhypothese
der Informationseffizienz, Hy : v = 0, zu testen. Tabelle 4.13 gibt die entsprechen-
den Testergebnisse fiir beide Modellvarianten und beide Annahmen beziiglich des

idiosynkratischen Storterms wieder.
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Tabelle 4.13.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 1 der Prognosen mit H =8

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

ol -0,10 -0,10 -0,10 -0,10
se(9) 0,14 0,14 0,14 0,13
p-Wert 0,47 0,46 0,46 0,45

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r=yr_1+dq +w (Fall 1). Fiir Variante I (gleich grofie Verzerrung iiber alle Prognosehorizon-
te) und Variante IT (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell
mit, idiosynkratischem Stérterm e45,) sowie unter Annahme B (Modell ohne €;,) die Werte des
geschitzten Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(4) sowie die entsprechenden p-Werte des
t-Tests auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells mit H = 8 vom
ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.

Fiir alle betrachteten Modellvarianten sowie unter beiden Annahmen beziiglich des
idiosynkratischen Storterms €4, kann demnach die Nullhypothese der Informations-
effizienz erneut eindeutig nicht verworfen werden. Wird also als zugrunde liegen-
de Informationsmenge die Menge der Anderungen der Prognosen gleichbleibender
aufeinanderfolgender Prognosehorizonte fiir verschiedene vergangene Prognosezie-
le {r¢t—1.n—1.nTt—2:n—1:0, .} (Fall 1) betrachtet, so konnen auch die Steuerschit-
zungen anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1),-Modells mit maximalem Prognosehori-
zont H = § als effizient beurteilt werden. Abermals ergeben sich fiir die Prognosen
anhand des alternativen SARIMA(0,0,1)(1,0,1),-Modells die gleichen Testentschei-

dungen wie fiir das bevorzugte Modell.!?

Als Néchstes wird fiir die Zwei-Jahres-Prognosen die Informationsmenge der ver-
gangenen Anderungen der Prognosen desselben Prognoseziels in Betracht gezogen

(Fall 2). Dabei werden zuerst auch wieder die Prognosen des Gesamtsteuerauf-

2Tabelle B.15 und Tabelle B.16 im Anhang stellen die entsprechenden Testergebnisse dar.
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kommens der BRD anhand des bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells (mit
H = 8) auf traditionelle Art und Weise auf diese zweite Form der Informationseffi-

zienz getestet.

Die Regressionsgleichung (4.31)

Tt;h—1;h = Y Tt;h+1;h+2 + 0 + Wy (v = 17 ) T)7

wird also separat fiir die Prognosehorizonte h = 2,...,6 geschétzt, um jeweils die
Nullhypothese der Informationseffizienz, Hy : 7 = 0, zu testen. Erneut werden zur
Berechnung der geschétzten Varianz-Kovarianz-Matrix des Stortermvektors w gemaf
Gleichung (4.32) beide Modellannahmen beziiglich des idiosynkratischen Storterms
beriicksichtigt, also sowohl Annahme A als auch Annahme B. Die Ergebnisse der

entsprechenden t-Tests sind in Tabelle 4.14 dargestellt.

Tabelle 4.14.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
geméif Fall 2 der Prognosen mit H =8

Annahme A Annahme B
h o se(9) p-Wert se() p-Wert
2 0,04 0,15 0,81 0,13 0,77
3 -0,04 0,16 0,81 0,14 0,77
4 -0,01 0,16 0,93 0,13 0,92
5 0,02 0,17 0,89 0,14 0,87
6 0,05 0,12 0,70 0,11 0,65

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir A = 2, ..., 6, anhand
der Regressionsgleichung: re.n—1.n = VY7th+1;04+2 + 0 + wp (Fall 2). Annahme A bezeichnet die
Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen
Storterm. Fiir jedes h sind unter beiden Annahmen die Werte des geschitzten Koeffizienten 4, seines
Standardfehlers se(§) sowie die entsprechenden p-Werte des t-Tests auf zwei Nachkommastellen
gerundet. Die Stichprobe umfasst die Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand
des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells mit H = 8 vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal
2010 in Milliarden Euro.
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Somit kann fiir die Prognosen mit maximalem Prognosehorizont H = 8 also auch
fiir den zweiten Fall des Tests auf Informationseffizienz die Nullhypothese Hy : v =0
fiir alle Prognosehorizonte h eindeutig nicht verworfen werden. Dabei spielt es auch
in diesem Fall keine Rolle, ob der idiosynkratische Storterm €4, im Modell gelassen

wird oder nicht.

Im zweiten Schritt kénnen die Anderungen der Prognosen nun gemif Gleichung

(4.33) und Gleichung (4.34) gepoolt werden, um die Regressionsgleichung (4.35)
r=~r_1+0;+w

fiir alle Prognosehorizonte zusammen zu schiatzen. Tabelle 4.15 zeigt die entsprechen-
den Ergebnisse des Tests auf Informationseffizienz, Hy : v = 0, wiederum sowohl fiir
Variante I (gleich groke Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) als auch Variante
IT (horizont-spezifische Verzerrungen) jeweils unter Annahme A (Modell mit ey,)

sowie unter Annahme B (Modell ohne &,).

Auch wenn der Test fiir alle Prognosehorizonte zusammen durchgefiihrt wird, kann
die Nullhypothese der Informationseffizienz eindeutig nicht verworfen werden, unab-
héangig davon, ob bei der Modellierung horizont-spezifische Verzerrungen zugelassen
werden (Variante I) oder nicht (Variante II). Auch die Annahme beziiglich des idio-

synkratischen Storterms £y, hat keinen Einfluss auf die Testentscheidung.

Die eigenen Steuerschéitzungen anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells mit ma-
ximalem Prognosehorizont H = 8 kénnen demnach also ebenfalls als effizient
beurteilt werden, wenn als zugrunde liegende Informationsmenge die vergangenen
Anderungen der Prognosen desselben Prognoseziels {ry,_14in1i} betrachtet wird.

Diese Testergebnisse kommen ebenfalls fiir die Prognosen anhand des alternativen

SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells zu Stande.'®

13Die Testergebnisse sind Tabelle B.17 und Tabelle B.18 im Anhang zu entnehmen.
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Tabelle 4.15.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz
gemif Fall 2 der Prognosen mit H =8

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

3 0,01 0,01 0,02 0,02
se(%) 0,13 0,12 0,12 0,12
p-Wert 0,91 0,90 0,90 0,90

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseflizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r =~yr_1+ 04 +w (Fall 2). Fiir Variante I (gleich grofe Verzerrung {iber alle Prognosehorizon-
te) und Variante 1T (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell
mit idiosynkratischem Storterm e4,) sowie unter Annahme B (Modell ohne &;,) die Werte des
geschiitzten Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(4) sowie die entsprechenden p-Werte des
t-Tests auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des

Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells mit H = 8 vom
ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.

Schlieflich werden noch die unverzerrten Drei-Jahres-Prognosen auf Informations-
effizienz getestet. Im ersten Schritt wird erneut fiir die Prognosen des Gesamtsteuer-
aufkommens der BRD anhand des bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells mit
maximalem Prognosehorizont H = 12 zunéchst die Regressionsgleichung (4.23) se-
parat fiir jeden Prognosehorizont (h = 2,..., 12) geschétzt, um jeweils die Null-
hypothese der Informationseffizienz, Hy : v = 0, zu testen. Zur Berechnung des
Schétzers der Varianz-Kovarianz-Matrix des Stortermvektors w werden zwar auch
fiir die Drei-Jahres-Prognosen beide Modellannahmen beziiglich des idiosynkrati-

schen Storterms beriicksichtigt.

Allerdings ergeben sich unter Annahme A aufgrund des stark negativen Schitzwertes
fiir o2 (s. Tabelle 4.5) auch negative Werte fiir die geschiitzten Varianzen des Pa-
rametervektors (7, 3) Dadurch kénnen unter Annahme A keine Standardfehler und
p-Werte fiir 4 angegeben werden. Diese Modellannahme ist jedoch fiir die Prognosen

mit einem maximalen Prognosehorizont von H = 12 Quartalen aufgrund des nega-
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tiven Varianzschétzers ohnehin als fragwiirdig einzustufen. Daher beschrinken sich
die Ergebnisse der ¢-Tests auf Informationseffizienz auf das Modell unter Annahme

B, bei dem also 2 = 0 gesetzt wird.

Die entsprechenden Testergebnisse (fiir Fall 1) sind in Tabelle 4.16 dargestellt. Dem-
nach kann die Nullhypothese der Informationseffizienz unter Annahme B also auch
fiir die Drei-Jahres-Prognosen eindeutig nicht verworfen werden, wenn fiir jeden

Prognosehorizont h separat auf Informationseffizienz getestet wird.

Tabelle 4.16.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
gemaif} Fall 1 der Prognosen mit 4 = 12

Annahme B
h 0l se() p-Wert
2 0,09 0,22 0,68
3 0,06 0,22 0,81
4 0,02 0,14 0,86
5 0,01 0,15 0,96
6 -0,0005 0,15 0,997
7 -0,10 0,15 0,53
8 -0,15 0,11 0,20
9 -0,14 0,12 0,24
10 0,11 0,11 0,34
11 20,08 0,11 0,47
12 -0,09 0,09 0,33

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir b = 2, ..., 12, anhand
der Regressionsgleichung: ry.p—1,, = Y7ri—1;h—1;5 + 0 + wy (Fall 1). Annahme A bezeichnet die
Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen
Storterm. Fiir jedes h sind unter beiden Annahmen die Werte des geschétzten Koeffizienten 4,
seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des t-Tests auf zwei, drei bzw. vier
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die Prognosen des Gesamtsteueraufkommens
der BRD anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells mit H = 12 vom ersten Quartal 2001 bis
zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.
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Im nichsten Schritt werden die Anderungen der SARIMA-Prognosen gemif Glei-
chung (4.26) und (4.27) wieder gepoolt und die Regressionsgleichung (4.28) fiir alle
Prognosehorizonte zusammen geschétzt, um die Nullhypothese der Informationseffi-
zienz, Hy : v = 0, zu testen. Tabelle 4.17 gibt die entsprechenden Testergebnisse fiir
Variante I (gleich grofe Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) sowie Variante II
(horizont-spezifische Verzerrungen) jeweils unter Annahme A (Modell mit ,) und

unter Annahme B (Modell ohne ¢y,) wieder.

Tabelle 4.17.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz
gemaifl Fall 1 der Prognosen mit H = 12

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

o -0,07 -0,07 -0,07 -0,07
se(¥) 0,11 0,12 0,11 0,12
p-Wert 0,54 0,55 0,52 0,54

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseflizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r =~r_1+ 04 +w (Fall 1). Fiir Variante I (gleich grofe Verzerrung {iber alle Prognosehorizon-
te) und Variante II (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit
idiosynkratischem Storterm e, ) sowie unter Annahme B (Modell ohne €4,) die Werte des geschétz-
ten Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des t-Tests auf
zwel Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des Gesamt-
steueraufkommens der BRD anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells mit H = 12 vom ersten
Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.

Folglich kann die Nullhypothese der Informationseffizienz also abermals fiir alle be-
trachteten Modellvarianten sowie unter beiden Annahmen beziiglich des idiosynkra-
tischen Storterms ey, eindeutig nicht verworfen werden. Die Steuerschéitzungen an-
hand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4,-Modells erweisen sich also sogar fiir die Prognosen
mit einem maximalen Prognosehorizont von H = 12 Quartalen als effizient, wenn
als zugrunde liegende Informationsmenge die Anderungen der Prognosen

gleichbleibender aufeinanderfolgender Prognosehorizonte fiir verschiede-
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ne vergangene Prognoseziele {r;_1.;_1.4, "t—21—1:h, ...} betrachtet wird. Fiir die
Prognosen anhand des alternativen SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells (mit H = 12)
ergeben sich abermals die gleichen Testentscheidungen wie fiir das bevorzugte Mo-

dell. 1

Abschliefsend wird fiir die Drei-Jahres-Prognosen die Informationsmenge der
vergangenen Anderungen der Prognosen desselben Prognoseziels in Be-
tracht gezogen (Fall 2). Erneut werden zuerst die Prognosen des Gesamtsteuerauf-
kommens der BRD anhand des bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4,-Modells (mit
H = 12) auf traditionelle Art und Weise auf diese zweite Form der Informations-
effizienz getestet. Dabei wird wieder die Regressionsgleichung (4.31) separat fiir
jeden Prognosehorizont (h = 2,...,10) geschétzt, um jeweils die Nullhypothese
der Informationseffizienz, Hy : v = 0, zu testen. Zur Berechnung der geschatzten
Varianz-Kovarianz-Matrix des Stortermvektors w werden auch wieder beide Mo-
dellvarianten beriicksichtigt, also einerseits das Modell mit €4, (Annahme A) sowie

andererseits das Modell ohne idiosynkratischen Stérterm (Annahme B).

Allerdings ergeben sich unter Annahme A aufgrund des stark negativen Schétzwer-
tes fiir 2 auch in diesem Fall wieder negative Werte fiir die geschitzten Varianzen
des Parametervektors (%, ), so dass wiederum unter Annahme A keine Standardfeh-
ler und p-Werte fiir 4 angegeben werden kénnen. Da diese Modellannahme jedoch
ohnehin aufgrund des negativen Varianzschitzers als fragwiirdig einzustufen ist, be-
schrianken sich die Ergebnisse der t-Tests auf Informationseffizienz erneut auf das

Modell unter Annahme B, bei dem also 02 = 0 gesetzt wird. Die entsprechenden

Testergebnisse (fiir Fall 2) sind in Tabelle 4.18 dargestellt.

Im Gegensatz zum ersten Fall des Tests auf Informationseffizienz kann nun die Null-
hypothese Hy : v = 0 lediglich bis zum Prognosehorizont » = 5 auf dem 5%-
Signifikanzniveau nicht verworfen werden. Ab einem Prognosehorizont von h = 6
Quartalen implizieren die Testergebnisse dagegen, dass die vergangenen Anderun-

gen der Prognosen desselben Prognoseziels Informationen enthalten, anhand derer

M Tabelle B.19 und Tabelle B.20 im Anhang stellen die entsprechenden Testergebnisse dar.
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Tabelle 4.18.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
gemaifl Fall 2 der Prognosen mit H = 12

Annahme B
h ol se() p-Wert
2 0,24 0,14 0,088
3 0,20 0,15 0,193
4 0,16 0,13 0,232
5 0,21 0,14 0,154
6 0,33 0,11 0,005
7 0,26 0,12 0,035
8 0,26 0,11 0,022
9 0,25 0,11 0,025
10 0,31 0,09 0,001

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir h = 2,...,10, an-
hand der Regressionsgleichung: re.p—1.n = Y7rtht1:h42 + 0 + wi (Fall 2). Annahme A bezeichnet
die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e¢,, Annahme B diejenige ohne idiosynkrati-
schen Storterm. Fiir jedes h sind unter beiden Annahmen die Werte des geschitzten Koeffizienten
4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des t-Tests auf zwei bzw. drei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die Prognosen des Gesamtsteueraufkommens
der BRD anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells mit H = 12 vom ersten Quartal 2001 bis
zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.

die aktuelle Anderung der Prognosen vorhergesagt werden kann. Die Wahl der zu
Grunde liegenden Informationsmenge bestimmt fiir die Prognosen mit einem maxi-
malen Prognosehorizont von H = 12 Quartalen also mafgeblich, ob die Prognosen

als effizient betrachtet werden koénnen.

Im zweiten Schritt werden die Anderungen der Prognosen wieder gemiif Gleichung
(4.33) und Gleichung (4.34) gepoolt, um die Regressionsgleichung (4.35) fiir alle
Prognosehorizonte zusammen zu schétzen. Tabelle 4.19 zeigt die entsprechenden
Ergebnisse des Tests auf Informationseffizienz, Hy : v = 0, wiederum sowohl fiir

Variante I (gleich groke Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) als auch Variante IT
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(horizont-spezifische Verzerrungen) jeweils unter Annahme A (Modell mit &,,) sowie

unter Annahme B (Modell ohne ¢,).

Tabelle 4.19.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz
gemaif} Fall 2 der Prognosen mit 4 = 12

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

3 0,26 0,26 0,26 0,26
se(%) 0,10 0,11 0,10 0,11
p-Wert 0,01 0,02 0,01 0,02

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r=yr_1+ 04 +w (Fall 2). Fiir Variante I (gleich grofe Verzerrung iiber alle Prognosehorizon-
te) und Variante II (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit
idiosynkratischem Storterm e,) sowie unter Annahme B (Modell ohne e4) die Werte des geschiitz-
ten Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des t-Tests auf
zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des Gesamt-
steueraufkommens der BRD anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells mit H = 12 vom ersten
Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.

Wird der Test fiir alle Prognosehorizonte zusammen durchgefiihrt, kann die Nullhy-
pothese der Informationseffizienz auf dem 5%-Signifikanzniveau verworfen werden,
unabhingig davon, ob bei der Modellierung horizont-spezifische Verzerrungen zuge-
lassen werden (Variante I) oder nicht (Variante II). Auch die Annahme beziiglich
des idiosynkratischen Storterms ey, hat keinen Einfluss auf die Testentscheidung.
Somit miissen die eigenen Steuerschitzungen anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-
Modells mit einem maximalen Prognosehorizont von H = 12 als ineffizient
beurteilt werden, wenn als zugrunde liegende Informationsmenge die vergange-
nen Anderungen der Prognosen desselben Prognoseziels {rt:h—1+inti} be-
trachtet wird. Diese Testergebnisse kommen ebenfalls fiir die Prognosen anhand des

alternativen SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells zu Stande.'

15Die Testergebnisse sind Tabelle B.21 und Tabelle B.22 im Anhang zu entnehmen.
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4.2.3. Fazit zur Prognoserationalitat der

SARIMA-Schatzungen

Zusammenfassend lisst sich festhalten, dass sowohl die Prognosen des Gesamtsteuer-
aufkommens der BRD anhand des bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells als
auch diejenigen anhand des alternativen SARIMA(0,0,1)(1,0,1),-Modells bei einem
maximalen Prognosehorizont von H = 4, H = 8 sowie H = 12 Quartale fiir al-
le betrachteten Modellvarianten sowie unter allen Annahmen unverzerrt

sind.

Wird der maximale Prognosehorizont allerdings auf H = 16 Quartale erhoht, resul-
tieren keine robusten Testergebnisse. Wird in der Alternativhypothese unterstellt,
dass die Verzerrung fiir alle Prognosehorizonte gleich grofs sein muss (Variante I),
kann die Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen eindeutig nicht verworfen
werden. Lisst man in der Alternativhypothese allerdings horizont-spezifische Ver-
zerrungen zu (Variante II), so erweisen sich die untersuchten Prognosen lediglich im
Modell mit idiosynkratischem Storterm (Annahme A) als unverzerrt. Dabei resul-
tiert allerdings ein negativer Schitzwert fiir 02. Wird o2 = 0 gesetzt (Annahme B)

muss dagegen von verzerrten Vier-Jahres-Prognosen ausgegangen werden.

Des Weiteren erweisen sich die Prognosen mit einem maximalen Prognosehorizont
von H =4 und H = 8 fiir beide untersuchten Informationsmengen und unter allen

betrachteten Modellannahmen als effizient.

Wird der maximale Prognosehorizont jedoch auf H = 12 erhoht, hat die Wahl der
zu Grunde liegenden Informationsmenge einen mafsgeblichen Einfluss darauf, ob die
Prognosen als effizient betrachtet werden konnen. So implizieren die Testergebnisse,
dass die Drei-Jahres-Prognosen auch dann noch effizient sind, wenn die Anderun-
gen der Prognosen gleichbleibender aufeinanderfolgender Prognoseho-
rizonte fiir verschiedene vergangene Prognoseziele {r:_1.h 1.4, "t—2.n—1:h; - }

(Fall 1) als zugrunde liegende Informationsmenge beriicksichtigt wird.
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Wird aber als Informationsmenge die vergangenen Anderungen der Prognosen des-
selben Prognoseziels {r¢n_14inti} (Fall 2) betrachtet und wird dabei fiir jeden Pro-
gnosehorizont einzeln auf Effizienz getestet, kann die Nullhypothese der Informa-
tionseffizienz lediglich bis zum Prognosehorizont h = 5 auf dem 5%-Signifikanzniveau
nicht verworfen werden. Ab dem Prognosehorizont h = 6 sowie auch im gepoolten
Vorgehen implizieren die Testergebnisse dagegen, dass die SARIMA-Prognosen mit
einem maximalen Prognosehorizont von H = 12 als ineffizient beurteilt wer-
den miissen, wenn als zugrunde liegende Informationsmenge die vergangenen
Anderungen der Prognosen desselben Prognoseziels {rt:h—1+inti} beriick-

sichtigt wird.

Somit erweisen sich die eigenen SARIMA-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens
der BRD bei einem maximalen Prognosehorizont von H = 4 sowie H = 8 als
unverzerrt und effizient, so dass sie im Sinne der beiden betrachteten Infor-
mationsmengen auch als rational bezeichnet werden kénnen. Wird der maximale
Prognosehorizont jedoch auf H = 12 erhoht, konnen die unverzerrten SARIMA-
Prognosen nur noch im Sinne der zuerst beriicksichtigten Informationsmenge als

effizient und damit auch als rational beurteilt werden.

Im folgenden Kapitel wird nun die Frage untersucht, inwieweit die offiziellen AKS-
Prognosen ebenfalls unverzerrt und effizient sind, wenn sie anhand des vorgestellten

gepoolten Ansatzes geméf Clements et al. (2007) getestet werden.
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4.3. Untersuchung der Prognoserationalitat der

AKS-Schatzungen

Die bisherigen empirischen Analysen der Prognosen des Arbeitskreises ,,Steuerschét-
zungen“ auf Unverzerrtheit von Becker und Buettner (2007), Biittner und Kauder
(2008b) sowie Lehmann (2010) und diejenige auf Informationseffizienz von Becker
und Buettner (2007) kommen zu dem Ergebnis, dass die AKS-Schitzungen un-
verzerrt und in den meisten der untersuchten Fille auch effizient sind. Allerdings
folgen diese Autoren dem traditionellen Ansatz, die Prognosen separat fiir verschie-
dene Prognosehorizonte zu testen. Im Folgenden werden die AKS-Prognosen nun
erstmalig geméf des gepoolten Ansatzes von Clements et al. (2007) auf ihre Pro-

gnoserationalitdt hin untersucht.

Wie bereits erwihnt iiberpriift der Arbeitskreis ,,Steuerschiatzungen“ im November
lediglich die Prognosen fiir das laufende Jahr und {iberarbeitet die Prognosen fiir das
kommende Jahr, um eine moglichst aktuelle Grundlage fiir die Aufstellung des Bun-
deshaushaltes zu liefern (vgl. Bundesministerium der Finanzen (2005), S. 11). Zu
diesem Zeitpunkt werden allerdings keine neuen bzw. {iberarbeiteten Steuerschét-
zungen fiir den mittelfristigen Zeitraum erstellt, so dass sich die weitere Analyse
auf die Mai-Prognosen des AKS konzentriert. Denn im Mai erfolgt die Steuer-
schitzung sowohl fiir das laufende Jahr, was im Folgenden mit h = 1 bezeichnet
wird, als auch fiir die vier Folgejahre (h = 2,...,5). Somit stellt sich fiir die Mai-
Schétzungen die Frage, ob sich die Prognosen auch dann als rational erweisen, wenn
die Schitzungen fiir alle fiinf Prognosehorizonte gemeinsam auf Unverzerrtheit und

Informationseffizienz getestet werden.

Als Datengrundlage werden die auf der Internetseite des Bundesministeriums der
Finanzen verdffentlichten Ergebnisse des Arbeitskreises ,Steuerschéitzungen® von
1971 bis zum Jahr 2010 verwendet (vgl. Bundesministerium der Finanzen (2011a)).
Dabei gilt es allerdings zu beachten, dass in den Jahren vor 1986 die Sitzung zur

Erstellung der mittelfristigen Prognosen nicht immer im Mai stattfand. Wéhrend
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beispielsweise 1971, 1972 und 1978 die entsprechenden Sitzungen bereits im Februar
abgehalten wurden, erstellte der AKS die mittelfristigen Prognosen in den Jahren
1973, 1975 und 1977 erst im August. Als extreme Ausnahme muss dariiber hinaus
das Jahr 1976 betrachtet werden, als die entsprechende Sitzung erst im Dezember
stattfand. Zumindest die 1976 erstellte Prognose fiir das laufende Jahr (h = 1)
sowie diejenige fiir das darauf folgende Jahr (h = 2) lassen sich daher kaum mit den

Prognosen der Prognosehorizonte h = 1 und h = 2 anderer Jahre vergleichen.

Mochte man also die Prognosen des Ausnahmejahres 1976 komplett vermeiden, kon-
nen erst die Prognosefehler von 1981 an untersucht werden, da zum Prognosezeit-
punkt Dezember 1976 mittelfristige Prognosen bis einschlieflich 1980 (h = 5) vom
AKS erstellt wurden. Damit umfasst die vorldufige Prognosematrix zur Untersu-
chung der Prognoserationalitit geméf Clements et al. (2007) die AKS-Schéitzun-
gen fiir 7' = 30 Prognoseziele, namlich fiir die Jahre von 1981 bis 2010, fiir jeweils
h =1 bis h = 5 Prognosehorizonte. Alle Prognosewerte des vom AKS vorher-
gesagten Gesamtsteueraufkommens der BRD wurden dabei ebenfalls in Milliarden

Euro umgerechnet.

4.3.1. Test auf Unverzerrtheit der AKS-Prognosen

Zunichst werden die Prognosen des Arbeitskreises ,,Steuerschitzungen fiir unter-
schiedliche maximale Prognosehorizonte auf Unverzerrtheit getestet, wobei jeweils
sowohl Variante I als auch Variante II unter beiden mdoglichen Annahmen beziiglich
des idiosynkratischen Storterms beriicksichtigt werden. Fiir die AKS-Prognosen des
Gesamtsteuerautkommens von 1981 bis 2010 mit einem maximalen Prognoseho-
rizont von vier Jahren, also mit H = 5, ergeben sich fiir die Variante I, also mit
einer gleich grofen Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte als Alternativhypothese,

die Testergebnisse in Tabelle 4.20.
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Tabelle 4.20.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit 7 =5

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:a=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne £4,)
Qa -10,99 -10,99
se(@) 13,10 11,64
p-Wert 0,40 0,35

52 (-506,12) -

52 611,17 473,13

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir o = 1,...,5 Pro-
gnosehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofien Verzerrung iiber alle Prognose-
horizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm
€th, Annahme B digjenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte
der geschitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des ¢-Tests
sowie die beiden Varianzschitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro
fiir die Jahre 1981 bis 2010.

Unter beiden Annahmen ergibt sich als Schiatzwert fiir « eine insignifikante negative
Verzerrung der Prognose von ungefihr —10,99 Milliarden Euro. Durchschnittlich
iiberschétzte der AKS das Gesamtsteueraufkommen zwischen 1981 und 2010 also
um knapp 11 Milliarden Euro pro Jahr. Da sich unter Annahme A ein negativer
Schitzwert fiir die Varianz o2 ergibt, erscheint diese Modellannahme eher fraglich.
Allerdings kann geméf des jeweiligen p-Wertes die Nullhypothese der Unverzerrtheit

sowohl unter Annahme A als auch unter Annahme B eindeutig nicht verworfen

werden.

Fiir Variante II, bei der fiir jeden Prognosehorizont h eine horizont-spezifische Ver-
zerrung in der Alternativhypothese zugelassen wird, sind die Regressionsergebnisse

in Tabelle 4.21 zusammengestellt.
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Tabelle 4.21.: Regressionsergebnisse der horizont-spezifischen Verzerrun-
gen der AKS-Prognosen mit H =5

Annahme A Annahme B
h Gy, se(ap,) p-Wert se(ay,) p-Wert
1 0,97 1,87 0,60 3,97 0,81
2 -4,00 7,95 0,62 7,88 0,61
3 -11,34 12,69 0,37 11,74 0,34
4 -16,90 17,19 0,33 15,55 0,28
5 293,67 921,57 0,27 19,32 0,22

Regressionsergebnisse der horizont-spezifischen Verzerrungen beim Test auf Unverzerrtheit der
AKS-Prognosen mit H = 5, anhand der Regressionsgleichung ¢ = (ir ® I7) o + v. Annahme
A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e4,, Annahme B diejenige ohne
idiosynkratischen Storterm. Fiir jedes h sind unter beiden Annahmen die Werte der geschatzten
horizont-spezifischen Verzerrungen &y, ihrer Standardfehler se(dy) sowie die entsprechenden p-
Werte der einzelnen t-Tests auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die
gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre
1981 bis 2010.

Die geschétzten Verzerrungen ¢&; nehmen also auch fiir die AKS-Prognosen wie
erwartet mit steigendem Prognosehorizont zu. Wahrend der Arbeitskreis ,Steuer-
schiatzungen® das jahrliche Gesamtsteueraufkommen des laufenden Jahres durch-
schnittlich noch um eine knappe Milliarde Euro unterschitzt, liegt fiir das Steuer-
aufkommen des niichsten Jahres bereits eine durchschnittliche Uberschitzung von
ungefihr 4 Milliarden Euro vor. Die mittelfristigen Vier-Jahres-Prognosen weisen
sogar eine durchschnittliche Verzerrung von circa 23,7 Milliarden Euro auf. Aller-
dings erweisen sich alle Verzerrungen (einzeln anhand des t-Tests getestet) sowohl
unter Annahme A als auch unter Annahme B als insignifikant. Werden hingegen

alle geschitzten Verzerrungen gemeinsam auf Signifikanz getestet, ergeben sich die

in Tabelle 4.22 dargestellten Ergebnisse des [-Tests.
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Tabelle 4.22.: Ergebnisse des F-Tests fiir Variante Il mit H =5

F-Test mit Annahme A Annahme B
Ho:af =0 (Modell mit e¢,) (Modell ohne £4,)
F-Statistik 0,24 8,77
p-Wert 0,94 0,0000

52 (-577,15) -

52 609,00 451,59

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,...,5
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante II).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e4,, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei beziehungs-
weise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1981 bis 2010.

Fiir den F-Test wirkt sich also die Annahme beziiglich des idiosynkratischen Stor-
terms entscheidend auf das Testergebnis aus. Wird €y, als prognose-spezifischer Feh-
ler im Modell gelassen, ergibt sich zwar wiederum ein negativer Schitzwert fiir die
Varianz o2, die Nullhypothese der Unverzerrtheit kann dann aber weiterhin nicht
verworfen werden. Im plausibleren Modell ohne &, in dem o? = 0 gesetzt wird,
andert sich dagegen das Testergebnis entscheidend, so dass fiir die mittelfristigen

AKS-Prognosen mit maximalem Prognosehorizont H = 5 nicht uneingeschriankt

davon ausgegangen werden kann, dass sie unverzerrt sind.

Die Prognosen der als Alternative vorgeschlagenen SARIMA-Modelle kommen je-
doch bei einem maximalen Prognosehorizont von vier Jahren (H = 16) ebenfalls
auf diese Testergebnisse, wihrend sie sich bei einem maximalen Prognosehorizont
von bis zu drei Jahren (H = 4,8,12) noch als unverzerrt erweisen. Daher werden
im néchsten Schritt auch die AKS-Prognosen mit einem maximalen Prognose-
horizont von drei Jahren, also mit H = 4, auf Unverzerrtheit getestet. Fiir die

AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens von 1981 bis 2010 mit H = 4, erge-
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ben sich fiir die Variante I die Testergebnisse in Tabelle 4.23. Fiir Variante II sind
die Ergebnisse des F-Tests in Tabelle 4.24 zusammengestellt.'6

Tabelle 4.23.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit H =4

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:a=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne &4,)
Qa -7,82 -7,82
se(&) 11,07 9,41
p-Wert 0,48 0,41

o2 (-582,21) -

o2 634,53 440,46

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1,...,4 Pro-
gnosehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofsen Verzerrung iiber alle Prognose-
horizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm
€th, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Stoérterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte
der geschitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(d), der entsprechende p-Wert des t-Tests
sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro
fiir die Jahre 1981 bis 2010.

Wihrend die Ergebnisse des ¢-Tests in Variante I also auch fiir die Prognosen mit
maximalem Prognosehorizont H = 4 unverzerrte Prognosen implizieren, kann die
Nullhypothese der Unverzerrtheit des F-Tests in Variante II eindeutig verworfen
werden, wenn aufgrund des negativen Schiitzwertes fiir o2 unter Annahme A kein
idiosynkratischer Storterm im Modell beriicksichtigt wird, also o2 = 0 gesetzt wird
(Annahme B). Somit hingt die Testentscheidung also auch fiir die AKS-Prognosen
mit maximalem Prognosehorizont von drei Jahren wesentlich davon ab, ob horizont-
spezifische Verzerrungen als Alternative beriicksichtigt werden und dabei der Stor-
term ey, aus dem Modell genommen wird. Diese Testentscheidungen ergeben sich
auferdem auch dann noch, wenn der maximale Prognosehorizont auf zwei Jahre

(H = 3) beziehungsweise ein Jahr (H = 2) gesenkt wird. Die Tabellen C.2 bis C.5

16Die detaillierten Regressionsergebnisse sind in Tabelle C.1 im Anhang dargestellt
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Tabelle 4.24.: Ergebnisse des F-Tests fiir Variante Il mit H =4

F-Test mit Annahme A Annahme B
Ho:af =0 (Modell mit e¢,) (Modell ohne £4,)
F-Statistik 0,23 11,35
p-Wert 0,92 0,0000

o (-625,47) -

52 633,16 424,67

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,...,4
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante II).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e4,, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei beziehungs-
weise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1981 bis 2010.

im Anhang stellen die jeweiligen Testergebnisse dar. Die Prognosen der als Alterna-
tive vorgeschlagenen SARIMA-Modelle erweisen sich dagegen bei einem maximalen
Prognosehorizont von bis zu drei Jahren (H = 4, 8,12 Quartale) fiir alle Modellva-

rianten als unverzerrt.

Da bisher die AKS-Prognosen fiir die komplette Zeitspanne von 1981 bis 2010 auf
Unverzerrtheit getestet wurden, fillt die deutsche Wiedervereinigung in den Un-
tersuchungszeitraum. In der Literatur wird deshalb die Prognose fiir das Jahr 1990
oftmals weggelassen (vgl. z. B. Gebhardt (2001), S. 133 oder Lehmann (2010), S. 35).
Daher wird nun aufkerdem die Prognosematrix auf die Prognoseziele 1980 bis 1989
sowie 1991 bis 2010 (weiterhin 7" = 30 Prognoseziele), fiir jeweils h = 1 bis h = 5
Prognosehorizonte, angepasst. Dadurch geht in diesem Fall zwar auch die 4-Jahres-
Prognose des Ausnahmejahres 1976 mit in die Analyse ein. Allerdings diirfte es fiir
diesen mittelfristigen Prognosehorizont kaum eine Rolle spielen, ob die Prognosen
bereits im Mai oder erst im Dezember des Jahres 1976 erstellt wurden. Die Testergeb-
nisse verdndern sich jedoch auch nicht, wenn das Wiedervereinigungsjahr aus-

geschlossen wird. Die Tabellen C.6 bis C.13 im Anhang geben die entsprechenden
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Testergebnisse fiir die verschiedenen maximalen Prognosehorizonte (H = 2,3,4,5)
wieder. Somit spielt es also keine Rolle, ob das Jahr 1990 als Prognoseziel eliminiert

wird oder nicht.

Der Arbeitskreis ,Steuerschiatzungen® sollte erstmals im Mai 1991 die mittelfris-
tige Prognose fiir das wiedervereinigte Deutschland erstellen, weist in der auf der
Internetseite des BMF verdffentlichten Pressemitteilung vom 16. Mai 1991 zu den
Ergebnissen der 92. Sitzung des AKS jedoch darauf hin, dass die Datenbasis noch un-
zureichend sei. Daher wire es auch denkbar, das Prognosejahr 1991 aus der Analyse
herauszunehmen. Md6chte man jedoch alle Prognosen, die 1991 unter mangelhafter
Datengrundlage erstellt wurden, eliminieren, miissen die Prognoseziele 1991 bis
1995 weggelassen werden. Damit sich der Stichprobenumfang nicht verkleinert,
miissen also die Prognoseziele von 1976 an untersucht werden, als der Prognosezeit-
punkt wie oben beschrieben noch sehr stark schwankte. Doch auch in diesem Fall
werden die bisherigen Testergebnisse bestéitigt. Die jeweiligen Testergebnisse sind
fiir die maximalen Prognosehorizonte H = 2,3,4,5 den Tabellen C.14 bis C.21 im

Anhang zu entnehmen.

Als Kompromisslosung kann abschliefsend auch noch die Variante betrachtet werden,
bei der lediglich das Jahr 1991 ausgeschlossen wird. Die Prognosematrix um-
fasst hierbei also die Prognoseziele 1980 bis 1990 sowie 1992 bis 2010, fiir ebenfalls
jeweils h = 1 bis h = 5 Prognosehorizonte. Doch auch in diesem Fall gibt es keine
verdnderten Testentscheidungen. Die Tabellen C.22 bis C.29 im Anhang stellen die
entsprechenden Testergebnisse fiir die verschiedenen maximalen Prognosehorizonte

(H =2,3,4,5) dar.

Wird in der Alternativhypothese also unterstellt, dass die Verzerrung fiir alle Pro-
gnosehorizonte gleich grofs sein muss (Variante I), kann die Nullhypothese der Un-
verzerrtheit der Prognosen in allen betrachteten Féllen eindeutig nicht verworfen
werden. Lasst man in der Alternativhypothese hingegen horizont-spezifische Verzer-

rungen zu (Variante II), dann erweisen sich die untersuchten Prognosen lediglich
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im Modell mit idiosynkratischem Storterm (Annahme A) als unverzerrt. Dabei re-
sultiert allerdings ein negativer Schiitzwert fiir 2. Wird 02 = 0 gesetzt (Annah-
me B) muss jedoch von verzerrten Prognosen ausgegangen werden. Dies wider-
spricht den bisherigen empirischen Ergebnissen von Becker und Buettner (2007),
Biittner und Kauder (2008b) und Lehmann (2010), die den traditionellen Test auf
Unverzerrtheit aber lediglich einzeln fiir bestimmte Prognosehorizonte durchfiihren.
Die Prognosen der beiden als Alternative vorgeschlagenen SARIMA-Modelle erwei-
sen sich dagegen bei einem maximalen Prognosehorizont von bis zu drei Jahren
(H = 4,8,12) unter Anwendung des gepoolten Ansatzes fiir alle Modellvarianten

als unverzerrt.

Als Néchstes werden die offiziellen Prognosen des Arbeitskreises , Steuerschitzungen®

nun auf ihre Informationseffizienz geméf Clements et al. (2007) getestet.

4.3.2. Test auf Informationseffizienz der AKS-Prognosen

Zunichst wird wieder die urspriingliche Prognosematrix mit den AKS-Schét-
zungen des Gesamtsteueraufkommens fiir die Jahre 1981 bis 2010 mit einem maxi-
malen Prognosehorizont von vier Jahren, also mit H = 5, zur Analyse der Infor-
mationseffizienz verwendet. Im ersten Schritt wird auch fiir die AKS-Prognosen auf

traditionelle Art und Weise die Regressionsgleichung (4.23)
Tt;h—1;h = Y Tt—1;h—1;h + o+ we Vb= 2,.,T

separat fiir jeden Prognosehorizont (h = 2, ..., 5) geschétzt, um jeweils die Null-
hypothese der Informationseffizienz, Hy : v = 0, wie in Kapitel 4.1.2 beschrieben, zu
testen. Zur Berechnung des Schéitzers der Varianz-Kovarianz-Matrix des Storterm-

vektors w gemifs Gleichung (4.25)

Cov[ww'] = (202 + 02) 1.
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werden zwar wieder beide Modellvarianten beriicksichtigt, also einerseits das Modell
mit €, (Annahme A) sowie andererseits das Modell ohne idiosynkratischen Storterm

(Annahme B).

Allerdings ergeben sich unter Annahme A aufgrund des stark negativen Schétzwer-

2

2 (s. Tabelle 4.20) auch negative Werte fiir die geschétzten Varianzen des

tes fiir o
Parametervektors (%,6). Dadurch konnen unter Annahme A keine Standardfehler
und p-Werte fiir 4 angegeben werden. Diese Modellannahme ist jedoch aufgrund des
negativen Varianzschitzers ohnehin als fragwiirdig einzustufen. Daher beschrinken
sich die Ergebnisse der ¢-Tests auf Informationseffizienz auf das Modell unter An-

nahme B, bei dem also 02 = 0 gesetzt wird. Die entsprechenden Testergebnisse (fiir

Fall 1) sind in Tabelle 4.25 dargestellt.

Tabelle 4.25.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
gemifs Fall 1 der AKS-Prognosen mit H =5

Annahme B
h A se(%) p-Wert
2 0,29 0,22 0,20
3 0,32 0,20 0,11
4 0,32 0,17 0,08
5 0,39 0,18 0,04

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir A = 2, ..., 5, anhand
der Regressionsgleichung: r4n—1.,, = Y7—1.h—1.n + 0 + wy (Fall 1). Annahme B bezeichnet die
Modellvariante ohne idiosynkratischen Storterm e;. Fiir jedes h sind die Werte des geschitzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 5 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Furo fiir die Jahre 1981 bis 2010.
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Unter Annahme B kann die Nullhypothese der Informationseffizienz bis zu einem
Prognosehorizont von drei Jahren (h = 4) auf dem 5%-Signifikanzniveau nicht ver-
worfen werden. Fiir den mittelfristigen Prognosehorizont von vier Jahren (h = 5)
implizieren die Testergebnisse dagegen, dass die Anderung der Prognosen mit auf-
einanderfolgenden Prognosehorizonten (also h = 4 und h = 5) fiir ein bestimm-
tes Prognoseziel Informationen enthélt, anhand derer die Anderung der Prognosen
mit denselben Prognosehorizonten fiir das darauf folgende Prognoseziel vorhergesagt
werden kann. Somit ist fiir die offiziellen Prognosen des AKS also lediglich fiir die
verhéltnismafig lange Schitzdistanz von vier Jahren ein schwacher Gliattungsef-

fekt erkennbar.

Im niichsten Schritt werden die Anderungen der AKS-Prognosen gemif der Glei-

chung (4.26) und der Gleichung (4.27) gepoolt und die Regressionsgleichung (4.28)

r=91r_1+0s+w

fiir alle Prognosehorizonte zusammen geschitzt, um die Nullhypothese der Informa-
tionseffizienz, Hy : v = 0, zu testen. Tabelle 4.26 gibt die entsprechenden Tester-
gebnisse fiir Variante I (gleich groke Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) sowie
Variante II (horizont-spezifische Verzerrungen) jeweils unter Annahme A (Modell

mit €4,) und unter Annahme B (Modell ohne &;,) wieder.

Demnach kann die Nullhypothese der Informationseffizienz also unter Annahme A
auf dem 5%-Signifikanzniveau noch verworfen werden, wihrend sie unter Annahme
B bei einem Signifikanzniveau von fiinf Prozent gerade nicht mehr verworfen werden
kann. Dieses Testergebnis ist unabhangig davon, ob bei der Modellierung horizont-
spezifische Verzerrungen zugelassen werden oder nicht. Da sich unter Annahme A
allerdings ein negativer Schitzwert fiir die Varianz des idiosynkratischen Storterms
e, ergibt, scheint die Modellierung unter Annahme B, bei der o2 = 0 gesetzt wird,

plausibler.
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Tabelle 4.26.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit H =5

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

4 0,33 0,33 0,33 0,33
se(4) 0,16 0,18 0,16 0,18
p-Wert 0,04 0,07 0,04 0,06

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r =yr_1+dq+w (Fall 1). Fiir Variante T (gleich grofie Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) und
Variante II (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit idio-
synkratischem Stérterm 45,) sowie unter Annahme B (Modell ohne &;,) die Werte des geschiitzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des ¢t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 5 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1981 bis 2010.

Somit konnen die Steuerschitzungen des AKS bei einem maximalen Prognosehori-
zont von H = 5 und einem Signifikanzniveau von fiinf Prozent also als effizient be-
urteilt werden, wenn als zugrunde liegende Informationsmenge die Anderungen
der Prognosen gleichbleibender aufeinanderfolgender Prognosehorizonte
fiir verschiedene vergangene Prognoseziele {r,_1.,_1.5, 7t—2.n—1.1, ... } betrachtet

wird. Geht man allerdings lediglich von einem Signifikanzniveau von zehn Prozent

aus, erweisen sich die AKS-Prognosen in diesem Fall als ineffizient.

Auch die AKS-Prognosen mit einem kleineren maximalen Prognosehorizont (H = 4,
H = 3 sowie H = 2) implizieren diese Testentscheidungen. Die Tabellen C.30 bis
C.34 im Anhang stellen die entsprechenden Testergebnisse dar. Auferdem spielt es
auch keine Rolle, ob das Wiedervereinigungsjahr 1990 als Prognoseziel weggelassen
wird oder nicht. Die jeweiligen Testergebnisse sind fiir die verschiedenen maxima-
len Prognosehorizonte (H = 5,4,3,2) den Tabellen C.35 bis C.41 im Anhang zu
entnehmen. Wird das Prognoseziel 1991 eliminiert, erh6hen sich die entsprechenden

p-Werte zwar leicht. Dennoch lassen sich ebenfalls keine wesentlichen Anderungen
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der Testentscheidungen beobachten. Die Tabellen C.42 bis C.48 im Anhang geben
die diesbeziiglichen Testergebnisse fiir die verschiedenen maximalen Prognosehori-

zonte (H =5,4,3,2) wieder.

Werden jedoch alle Prognosen, die 1991 unter mangelhafter Datengrundlage erstellt
wurden, aus der Analyse ausgeschlossen, erweisen sich die AKS-Prognosen selbst fiir
den mittelfristigen Prognosehorizont von vier Jahren (h = 5) sowohl unter Annahme
A als auch unter Annahme B als effizient, wenn die Nullhypothese der Informations-
effizienz gemifs Fall 1 separat fiir jeden Prognosehorizont getestet wird. Tabelle 4.27
stellt die entsprechenden Ergebnisse der separaten ¢-Tests fiir die AKS-Prognosen

mit einem maximalen Prognosehorizont von i/ =5 dar.

Tabelle 4.27.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
gemifs Fall 1 der AKS-Prognosen mit H = 5 ohne die Jahre
1991 bis 1995

Annahme A Annahme B
h 0l se(%) p-Wert se() p-Wert
2 0,17 0,13 0,20 0,20 0,41
3 0,21 0,12 0,10 0,19 0,28
4 0,17 0,11 0,14 0,17 0,33
) 0,18 0,12 0,14 0,18 0,33

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir o = 2, ..., 5, anhand
der Regressionsgleichung: r¢n—1.n = y7t—1,h—1.n + d + wy (Fall 1). Annahme A bezeichnet die
Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm €5, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen
Storterm. Fiir jedes h sind die Werte des geschitzten Koeffizienten 9, seines Standardfehlers se(¥)
sowie die entsprechenden p-Werte des t-Tests auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 5 des Gesamtsteueraufkommens der BRD in
Milliarden Euro fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis 2010.

Ebenso kann die Nullhypothese der Informationseffizienz klar verworfen werden,
wenn der Test fiir alle Prognosehorizonte zusammen durchgefiihrt wird. Das Test-

ergebnis ist dabei davon unabhéngig, ob bei der Modellierung horizont-spezifische
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Verzerrungen zugelassen werden oder nicht. Auch die Annahme beziiglich des idio-
synkratischen Storterms ey, hat keinen Einfluss auf die Testentscheidung. Die dies-

beziiglichen Testergebnisse sind in Tabelle 4.28 dargestellt.

Tabelle 4.28.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz ge-
mafl Fall 1 der AKS-Prognosen mit H = 5 ohne die Jahre
1991 bis 1995

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

5 0,19 0,19 0,18 0,18
se(¥) 0,16 0,17 0,14 0,16
p-Wert 0,25 0,27 0,21 0,26

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r=yr_1+0q+w (Fall 1). Fiir Variante I (gleich groke Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) und
Variante II (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit idio-
synkratischem Stérterm ;5,) sowie unter Annahme B (Modell ohne &;,) die Werte des geschitzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des ¢-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 5 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis
2010.

Die Prognosen des Arbeitskreises ,Steuerschitzungen” fiir die Jahre 1976 bis
1990 sowie 1996 bis 2010 konnen demnach also uneingeschriankt als effizient be-
urteilt werden, wenn als zugrunde liegende Informationsmenge die Anderun-
gen der Prognosen gleichbleibender aufeinanderfolgender Prognosehori-
zonte fiir verschiedene vergangene Prognoseziele {7;_1.4_1.1, "t—2.h—1.4, ...} be-
trachtet wird. Auch bei einem kleineren maximalen Prognosehorizont (H =4, H = 3
sowie H = 2) ergeben sich verbesserte Testergebnisse beziiglich dieser ersten Form
der Informationseffizienz, wenn alle Prognosen des AKS, die 1991 unter mangel-
hafter Datengrundlage erstellt wurden, aus der Analyse ausgeschlossen werden. Die

Tabellen C.49 bis C.53 im Anhang stellen die entsprechenden Testergebnisse dar.
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Als Nichstes soll die Informationsmenge der vergangenen Anderungen der
Prognosen desselben Prognoseziels in Betracht gezogen werden (Fall 2). Erneut
wird zuerst wieder die urspriingliche Prognosematrix mit den AKS-Schitzungen
des Gesamtsteueraufkommens fiir die Jahre 1981 bis 2010 mit einem maximalen Pro-
gnosehorizont von vier Jahren, also mit H = 5, auf traditionelle Art und Weise
auf diese zweite Form der Informationseffizienz getestet. Dabei wird die Regressions-

gleichung (4.31)

Tt;h—1;h = Y Ttsht1;h42 T 0+ wy (V t=1,.., T)a

separat fiir jeden Prognosehorizont (h = 2 und h = 3) geschétzt, um je-
weils die Nullhypothese der Informationseffizienz, Hy : v = 0, zu testen. Zur Be-
rechnung der geschitzten Varianz-Kovarianz-Matrix des Stortermvektors w geméfs
Gleichung (4.32) werden auch wieder beide Modellvarianten beriicksichtigt, also ei-
nerseits das Modell mit €y, (Annahme A) sowie andererseits das Modell ohne idio-

synkratischen Storterm (Annahme B).

Allerdings ergeben sich unter Annahme A aufgrund des stark negativen Schitzwertes
fiir o2 (s. Tabelle 4.20) auch in diesem Fall wieder negative Werte fiir die geschiitzten
Varianzen des Parametervektors (9,0), so dass wiederum unter Annahme A keine
Standardfehler und p-Werte fiir 4 angegeben werden konnen. Da diese Modellan-

nahme jedoch ohnehin aufgrund des negativen Varianzschéitzers als fragwiirdig ein-

zustufen ist, beschrinken sich die Ergebnisse der ¢-Tests auf Informationseffizienz

2

erneut auf das Modell unter Annahme B, bei dem also o

= 0 gesetzt wird. Die
entsprechenden Testergebnisse (fiir Fall 2) sind in Tabelle 4.29 dargestellt.

Unter Annahme B kann demnach die Nullhypothese Hy : v = 0 fiir beide Prognose-
horizonte h auf dem 5%-Signifikanzniveau nicht verworfen werden. Dieses Testergeb-

nis ergibt sich aufserdem fiir die AKS-Prognosen mit maximalem Prognosehorizont

H =417

"Das entsprechende Testergebnis ist in Tabelle C.54 im Anhang dargestellt.
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Tabelle 4.29.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz ge-
mafl Fall 2 der AKS-Prognosen mit H =5

Annahme B
h A se() p-Wert
2 -0,12 0,17 0,48
3 -0,27 0,16 0,10

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseflizienz, separat fiir h = 2 und h = 3,
anhand der Regressionsgleichung: re.n—1,n = ¥ reh41;0+2 + 0 + we (Fall 2). Annahme B bezeichnet
die Modellvariante ohne idiosynkratischen Stérterm e4,. Fiir beide Prognosehorizonte h sind die
Werte des geschétzten Koeffizienten ¥, seines Standardfehlers se(4) sowie die entsprechenden p-
Werte des t-Tests auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten
AKS-Prognosen mit H = 5 des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die
Jahre 1981 bis 2010.

Im zweiten Schritt werden die Anderungen der Prognosen geméft Gleichung (4.33)

und Gleichung (4.34) gepoolt, um die Regressionsgleichung (4.35)
r=5r_1+04+w

fiir alle Prognosehorizonte zusammen zu schétzen. Tabelle 4.30 zeigt die entsprechen-
den Ergebnisse des Tests auf Informationseffizienz, Hy : v = 0, wiederum sowohl fiir
Variante I (gleich grofe Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) als auch Variante I1
(horizont-spezifische Verzerrungen) jeweils unter Annahme A (Modell mit &,,) sowie

unter Annahme B (Modell ohne &4,).

Wird in der Alternativhypothese also unterstellt, dass die Verzerrung fiir alle Pro-
gnosehorizonte gleich grof sein muss (Variante I), kann die Nullhypothese der In-
formationseffizienz sowohl unter Annahme A als auch unter Annahme B auf dem
5%-Signifikanzniveau nicht verworfen werden. Lasst man in der Alternativhypothese
hingegen horizont-spezifische Verzerrungen zu (Variante II), kann die Nullhypothese

der Informationseffizienz im Modell mit idiosynkratischem Stérterm (Annahme A)
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Tabelle 4.30.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz ge-
méifl Fall 2 der AKS-Prognosen mit H =5

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

A 0,20 0,20 0,20 0,20
se(%) 0,10 0,16 0,08 0,16
p-Wert 0,05 0,22 0,02 0,21

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseflizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r =yr_1+dg+w (Fall 2). Fiir Variante I (gleich grofe Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) und
Variante IT (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit idio-
synkratischem Storterm e4,) sowie unter Annahme B (Modell ohne ;) die Werte des geschiitzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(9) sowie die entsprechenden p-Werte des t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 5 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1981 bis 2010.

bei einem Signifikanzniveau von fiinf Prozent verworfen werden. Aufgrund des ne-
gativen Schétzwertes fiir die Varianz des idiosynkratischen Storterms e, unter An-
nahme A, scheint die Modellierung unter Annahme B, bei der 02 = 0 gesetzt wird,
allerdings erneut plausibler. Im Modell ohne idiosynkratischen Stérterm kann dann
aber die Nullhypothese wiederum nicht verworfen werden, auch wenn in der Alterna-
tivhypothese horizont-spezifische Verzerrungen zugelassen werden. Somit konnen die
AKS-Schiatzungen im plausibleren Modell ebenfalls als effizient beurteilt werden,

wenn als zugrunde liegende Informationsmenge die vergangenen Anderungen

der Prognosen desselben Prognoseziels {r.;_1.;;} betrachtet wird.

Aufserdem spielt es abermals keine Rolle, ob das Wiedervereinigungsjahr 1990 als
Prognoseziel weggelassen wird oder nicht. Die Tabellen C.55 bis C.57 im Anhang ge-
ben die diesbeziiglichen Testergebnisse fiir die beiden maximalen Prognosehorizonte
H =5 und H = 4 wieder. Wird das Prognoseziel 1991 eliminiert, gibt es ebenfalls
keine verdnderten Testentscheidungen, wie den Tabellen C.58 bis C.60 im Anhang

zu entnehmen ist.
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Werden jedoch alle Prognosen, die 1991 unter mangelhafter Datengrundlage erstellt
wurden, aus der Analyse ausgeschlossen, verschlechtert sich in diesem Fall {iber-
raschenderweise die Informationseffizienz der AKS-Prognosen. Tabelle 4.31 stellt
zunichst die Testergebnisse fiir die Prognosen mit maximalem Prognosehorizont
H =5 dar, wenn die Nullhypothese der Informationseffizienz geméf Fall 2 separat

fiir jeden Prognosehorizont getestet wird.

Tabelle 4.31.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz ge-
méafl Fall 2 der AKS-Prognosen mit H = 5 ohne die Jahre
1991 bis 1995

Annahme A Annahme B
h Ay se(¥) p-Wert se(¥) p-Wert
2 -0,19 0,11 0,08 0,17 0,25
3 -0,39 0,10 0,0005 0,15 0,02

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir h = 2 und h = 3,
anhand der Regressionsgleichung: r¢.p—1.n = ¥ Tt:h+1:h+2+0+w; (Fall 2). Annahme A bezeichnet die
Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen
Storterm. Fiir jedes h sind die Werte des geschitzten Koeflizienten 4, seines Standardfehlers se(%)
sowie die entsprechenden p-Werte des ¢-Tests auf zwei beziehungsweise vier Nachkommastellen
gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 5 des Gesamtsteuerauf-
kommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis 2010.

Im Gegensatz zur urspriinglichen Stichprobe erweisen sich die AKS-Prognosen fiir
die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis 2010 nun fiir A~ = 3 sowohl unter Annah-
me A als auch unter Annahme B auf dem 5%-Signifikanzniveau nicht mehr als

effizient.'®

Wird der Test fiir alle Prognosehorizonte zusammen durchgefiihrt (siehe Tabel-
le 4.32), kann die Nullhypothese der Informationseffizienz nur noch in Variante I

unter Annahme B auf dem 5%-Signifikanzniveau nicht verworfen werden. Werden

8Fiir die AKS-Prognosen mit maximalem Prognosehorizont H = 4 ergibt sich allerdings keine
Anderung des Testergebnisses, wie Tabelle C.61 im Anhang zu entnehmen ist.
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in der Alternativhypothese jedoch horizont-spezifische Verzerrungen zugelassen (Va-
riante II), konnen die AKS-Prognosen fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis
2010 nicht mehr als effizient beurteilt werden, wenn als zugrunde liegende Infor-
mationsmenge die vergangenen Anderungen der Prognosen desselben Prognoseziels

{rt:h—1+i:n+i} betrachtet wird.

Tabelle 4.32.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz ge-
méifl Fall 2 der AKS-Prognosen mit H = 5 ohne die Jahre
1991 bis 1995

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

o -0,30 -0,30 -0,30 -0,30
se(9) 0,14 0,16 0,10 0,15
p-Wert 0,03 0,06 0,005 0,04

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r=yr_1+ 04 +w (Fall 2). Fiir Variante I (gleich grofe Verzerrung iiber alle Prognosehorizon-
te) und Variante II (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell
mit idiosynkratischem Storterm e,) sowie unter Annahme B (Modell ohne &;,) die Werte des
geschitzten Koeffizienten ¥, seines Standardfehlers se(%) sowie die entsprechenden p-Werte des
t-Tests auf zwei beziehungsweise drei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die ge-
poolten AKS-Prognosen mit H = 5 des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir
die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis 2010.

Somit erweisen sich die Prognosen des Arbeitskreises ,Steuerschitzungen” insge-
samt betrachtet in den meisten untersuchten Fillen zwar als effizient, unabhéngig
davon welche der beiden betrachteten Informationsmengen der Analyse zugrunde
liegt. Allerdings erscheinen die Testergebnisse nicht sonderlich robust gegeniiber

der Auswahl der Stichprobe, den unterschiedlichen Modellannahmen sowie der Wahl

des Signifikanzniveaus.
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4.3.3. Fazit zur Prognoserationalitdt der AKS-Schatzungen

Zusammenfassend lésst sich festhalten, dass die bisherigen empirischen Ergebnisse
zur Untersuchung der Prognosen des Arbeitskreises ,Steuerschitzungen“ auf Un-
verzerrtheit von Becker und Buettner (2007), Biittner und Kauder (2008b) sowie
Lehmann (2010) und diejenige auf Informationseffizienz von Becker und Buettner
(2007) nur sehr eingeschrinkt bestéitigt werden kénnen. Anstatt wie diese Auto-
ren separat fiir verschiedene Prognosehorizonte auf Unverzerrtheit beziehungsweise
Informationseffizienz zu testen, wurden die Prognosen des AKS in dieser Arbeit
erstmalig geméf des gepoolten Ansatzes von Clements et al. (2007) auf ihre Pro-

gnoserationalitdt hin untersucht.

Die Testentscheidung, ob die AKS-Prognosen verzerrt sind, hingt dabei von den ge-
troffenen Modellannahmen ab. Wird in der Alternativhypothese unterstellt, dass
die Verzerrung fiir alle Prognosehorizonte gleich grofs sein muss (Variante I), kann
die Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen in allen betrachteten Féllen
eindeutig nicht verworfen werden. Lisst man in der Alternativhypothese hingegen
horizont-spezifische Verzerrungen zu (Variante IT), dann erweisen sich die untersuch-
ten Prognosen lediglich im Modell mit idiosynkratischem Storterm (Annahme A) als
unverzerrt. Dabei resultiert allerdings ein negativer Schiitzwert fiir 2. Wird o2 = 0
gesetzt (Annahme B) muss jedoch von verzerrten Prognosen ausgegangen wer-

den.

Wird fiir jeden Prognosehorizont einzeln auf Effizienz getestet und werden dabei
die Anderungen der Prognosen gleichbleibender aufeinanderfolgender Prognoseho-
rizonte fiir verschiedene vergangene Prognoseziele {7:_1.,—1.h, Tt—2:h—1:1, ...} (Fall 1)
als zugrunde liegende Informationsmenge beriicksichtigt, stellen sich die Progno-
sen des Arbeitskreises ,,Steuerschétzungen” bis zu einem Prognosehorizont von drei
Jahren als effizient dar. Fiir den mittelfristigen Prognosehorizont von vier Jahren ist

dagegen ein schwacher Glattungseffekt erkennbar. Dieser verschwindet jedoch,
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wenn alle Prognosen des AKS, die 1991 unter mangelhafter Datengrundlage erstellt

wurden, aus der Analyse ausgeschlossen werden.

Wenn der Test fiir alle Prognosehorizonte zusammen durchgefiihrt wird, héngt die
Testentscheidung fiir die AKS-Prognosen fiir 1981 bis 2010 abermals von den ge-
troffenen Modellannahmen ab. Demnach kann die Nullhypothese der Informations-
effizienz unter Annahme A auf dem 5%-Signifikanzniveau noch verworfen werden,
wahrend sie unter Annahme B bei einem Signifikanzniveau von fiinf Prozent gerade
nicht mehr verworfen werden kann. Da sich unter Annahme A allerdings ein nega-
tiver Schatzwert fiir die Varianz des idiosynkratischen Storterms ey, ergibt, scheint
die Modellierung unter Annahme B, bei der 02 = 0 gesetzt wird, plausibler. Somit
erweisen sich die AKS-Prognosen also unter der realistischeren Modellannahme als

effizient.

Werden alle Prognosen, die 1991 unter mangelhafter Datengrundlage erstellt wur-
den, aus der Analyse ausgeschlossen, fillt das Testergebnis erneut eindeutiger aus.
Denn dann kann die Nullhypothese der Informationseffizienz auch unter Annahme A
nicht verworfen werden (aufer fiir die Prognosen mit maximalem Prognosehorizont
H = 3). Somit kénnen die Steuerschétzungen des AKS also insgesamt in den meisten
der untersuchten Félle als effizient beurteilt werden, wenn als zugrunde liegende
Informationsmenge die Anderungen der Prognosen gleichbleibender auf-
einanderfolgender Prognosehorizonte fiir verschiedene vergangene Pro-

gnoseziele {r;_1.,_1.4, "t—2.n—1:1, ...} betrachtet wird.

Wird dagegen als zugrunde liegende Informationsmenge die vergangenen Anderun-
gen der Prognosen desselben Prognoseziels {ryn_1yinti} (Fall 2) beriicksichtigt,
hiangt die Testentscheidung vor allem von der untersuchten Stichprobe ab. Wenn
der Test fiir jeden Prognosehorizont separat durchgefiihrt wird, erweisen sich die
AKS-Prognosen fiir die Jahre 1981 bis 2010 als effizient, wihrend die Nullhypo-
these der Informationseffizienz fiir die AKS-Prognosen fiir die Jahre 1976 bis 1990
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sowie 1996 bis 2010 bei einem Prognosehorizont von zwei Jahren (h = 3) auf dem

5%-Signifikanzniveau verworfen werden kann.

Ebenso verédndert sich die Testentscheidung in Abhéngigkeit von der Stichpro-
be, wenn der Test fiir alle Prognosehorizonte zusammen durchgefiihrt wird. Auch
dann implizieren die Testergebnisse, dass die AKS-Prognosen fiir die Jahre 1981 bis
2010 unter der plausibleren Modellannahme B (mit 02 = 0) effizient sind, wenn
als zugrunde liegende Informationsmenge die vergangenen Anderungen der
Prognosen desselben Prognoseziels {7,144} betrachtet wird. Werden je-
doch alle Prognoseziele, die 1991 unter mangelhafter Datengrundlage erstellt wur-
den, aus der Stichprobe genommen und durch die Prognosen fiir die Jahre 1976 bis
1980 ersetzt, erweisen sich die AKS-Prognosen fiir diesen Zeitraum unter derselben
Modellannahme in Variante II (mit horizont-spezifischen Verzerrungen) bei einem

Signifikanzniveau von fiinf Prozent nicht mehr als effizient.

Somit konnen die offiziellen Prognosen des Arbeitskreises ,Steuerschitzungen im
untersuchten Zeitraum in den meisten der untersuchten Fille zwar als effizient
beurteilt werden. Dennoch erweisen sich die Testergebnisse nicht robust gegeniiber
der genauen Auswahl der Stichprobe, den unterschiedlichen Modellannahmen sowie
der Wahl des Signifikanzniveaus. Aufgrund der signifikanten Verzerrung im Modell
mit den plausibelsten Annahmen sind die offiziellen Prognosen des Arbeitskreises
Steuerschitzungen® allerdings nicht als rational einzustufen. Die als Alternative
vorgeschlagenen SARIMA-Prognosen erwiesen sich hingegen bei einem maximalen
Prognosehorizont von bis zu drei Jahren (H = 4,8, 12) als unverzerrt sowie fiir einen
maximalen Prognosehorizont von bis zu zwei Jahren (H = 4 und H = 8) als effizient

und konnen dementsprechend auch als rational bezeichnet werden.

Im folgenden Kapitel wird nun die Treffsicherheit der offiziellen AKS-Prognosen mit
derjenigen der als Alternative vorgeschlagenen SARIMA-Prognosen anhand ausge-

wéhlter deskriptiver Giitemafe verglichen.
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4.4. Vergleich der Prognosegenauigkeit anhand

deskriptiver Giitemalle

Prézise Prognosen sollten einerseits unverzerrt und effizient sein. Andererseits soll-
ten sie eine hohe Treffsicherheit aufweisen. Abschliefsend wird nun untersucht, ob die
als Alternative vorgeschlagenen SARIMA-Prognosen fiir die Jahre 2001 bis 2010 ei-
ne mindestens vergleichbare Prognosegenauigkeit aufweisen wie die offiziellen AKS-
Schétzungen dieses Zeitraums. Anhand deskriptiver Gilitemake wird dementspre-
chend sowohl die horizontale als auch vertikale Treffsicherheit der Prognosen ver-
glichen.'? Wie in Kapitel 2.3 beschrieben, wird bei der horizontalen Treffsicher-
heitsanalyse die Entwicklung der Prognosegenauigkeit fiir bestimmte Prognoseziele
untersucht (fixed event), wihrend die vertikale Treffsicherheitsanalyse die Progno-
segiite der Prognosen mit einem festgelegten Prognosehorizont betrachtet (fixed
horizon) (vgl. z. B. Osterloh (2008), S. 28). Auferdem werden die ausgewéhlten
Giitemale anschlieflend ebenfalls fiir alle Prognoseziele und Prognosehorizonte zu-

sammen (gepoolt) berechnet und verglichen.?

Ausgangspunkt der verwendeten deskriptiven Giitemafe ist der Prozentfehler bezie-

hungsweise Percentage Error PE,;, der sich als

PEy, = “%100 (4.38)
Ay

berechnet (vgl. beispielsweise Bowen und Starr (1982), S. 23). Der Prognosefehler ey,
(geméfs Gleichung (4.2)) wird also zum tatséchlichen Wert A; in Relation gesetzt, so

19 Auf statistische Tests wie den iiblicherweise angewandten Diebold-Mariano-Test wird bei der
horizontalen sowie vertikalen Treffsicherheitsanalyse verzichtet, da die jeweilige Anzahl an Be-
obachtungen hierfiir zu gering ist (vgl. Diebold und Mariano (1995), S. 254 und Harvey et al.
(1997), S. 282).

20Es wird wiederum auf den Diebold-Mariano-Test verzichtet, da dieser fiir Prognosen mit einem
bestimmten Prognosehorizont vorgesehen ist, und daher die durch das Poolen mehrerer Progno-
sehorizonte entstehende serielle Korrelation vermutlich nicht adiquat beriicksichtigt. Aufserdem
ist selbst im gepoolten Fall die jeweilige Anzahl an Beobachtungen mit 30 bzw. 40 Beobach-
tungswerten immer noch als kritisch einzustufen.
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dass der Prozentfehler als relatives Maf nicht von der Skala der verwendeten Daten

abhangt.

Damit sich positive und negative Abweichungen nicht kompensieren kénnen, werden
die Absolutwerte des Prozentfehlers gemittelt. Dabei wird also wie in der Literatur
iiblich von einer symmetrischen Verlustfunktion ausgegangen, obwohl Uberschiit-
zungen des Steueraufkommens fiir gewohnlich von der Offentlichkeit als schlechter
bewertet werden als Unterschitzungen des gleichen Ausmafses, da erstere Steueraus-
falle und somit Haushaltslocher nach sich ziehen (vgl. beispielsweise auch Korner

(1995), S. 14).

Somit erhélt man fiir die horizontale Treffsicherheitsanalyse (fixed event) den mitt-
leren absoluten Prozentfehler fiir das Prognoseziel t bzw. Mean Absolute Percen-

tage Error MAPE,

H
1
MAPE, = — ; |PEw|, (4.39)

der als Mafs fiir die durchschnittliche Prognosegenauigkeit fiir ein bestimmtes Pro-

gnoseziel ¢ verwendet werden kann.

Analog ergibt sich fiir die vertikale Treffsicherheitsanalyse (fixed horizon) der mitt-
lere absolute Prozentfehler fiir den Prognosehorizont h bzw. Mean Absolute Percen-

tage Error MAPE,
T

1
MAPE;, = > " |PEw], (4.40)

t=1
der entsprechend ein Mafs fiir die durchschnittliche Prognosegenauigkeit fiir einen

bestimmten Prognosehorizont h darstellt (vgl. z. B. Diebold (1998), S. 344).

Im gepoolten Ansatz wird infolgedessen fiir alle Prognoseziele ¢ und Prognoseho-
rizonte h der mittlere absolute Prozentfehler bzw. Mean Absolute Percentage Error
MAPE als .y |

MAPE = - ; MAPE; = ; MAPE, (4.41)

berechnet.
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Sollen grofe Abweichungen stérker gewichtet werden als kleine, so empfiehlt sich als
Giitemafs der mittlere quadratische Prozentfehler beziehungsweise Mean Squa-
red Percentage Error (MSPE) sowie dessen Wurzel, der Root Mean Squared
Percentage Error (RMSPE).

Wiederum wird zwischen der horizontalen Treffsicherheitsanalyse mit dem mittleren
quadratischen Prozentfehler fiir das Prognoseziel ¢ bzw. Mean Squared Percentage

Error MSPE;

H
1
MSPE; = — ; PEZ, (4.42)

sowie dem dazugehorigen Root Mean Squared Percentage Error RMSPE;

RMSPE, = v/MSPE, (4.43)

und der vertikalen Treffsicherheitsanalyse mit dem mittleren quadratischen Prozent-

fehler fiir den Prognosehorizont h bzw. Mean Squared Percentage Error MSPE,,
1 X
_ 2
MSPE;, = T ;1 PE;, (4.44)

sowie dem dazugehorigen Root Mean Squared Percentage Error RMSPE,

RMSPE,, = v/MSPE, (4.45)

unterschieden (vgl. z. B. Diebold (1998), S. 344).

Demzufolge wird beim gepoolten Ansatz fiir alle Prognoseziele ¢ und Prognoseho-
rizonte h der mittlere quadratische Prozentfehler bzw. Mean Squared Percentage
Error MSPE als L |

MSPE = - ; MSPE, = — hZ: MSPE, (4.46)

berechnet.
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Den Root Mean Squared Percentage Error RMSPE erhélt man entsprechend als
RMSPE = vMSPE (4.47)

fiir alle Prognoseziele ¢ und Prognosehorizonte h zusammen.

Der RMSPE wird héufig fiir den Vergleich verschiedener Prognosemodelle verwen-
det. So konnen die offiziellen AKS-Prognosen ebenfalls mit den als Alternative
vorgeschlagenen SARIMA-Prognosen verglichen werden, indem die modifizierten

Theilschen Ungleichheitskoeffizienten

RMSPE;(AKS)
! = 4.4
b RMSPE; (SARIMA) (4.48)
fiir das Prognoseziel t,
RMSPE,(AKS)
P = 4.4
Un RMSPE, (SARIMA) (4.49)
fiir den Prognosehorizont h sowie
RMSPE(AKS)
/
= 4.
v RMSPE(SARIMA) (4:50)

fiir alle Prognoseziele t und Prognosehorizonte h zusammen berechnet werden (vgl.

Theil (1966), S. 28 sowie Davis und Fagan (1997), S. 707).

Sofern U’ < 1 gilt, weisen die AKS-Schéitzungen tendenziell eine hohere Prognose-
genauigkeit auf als die SARIMA-Prognosen. Fiir U’ = 1 werden beide Prognosemo-
delle gleich bewertet, wihrend U’ > 1 darauf hindeutet, dass sich die alternativen
SARIMA-Prognosen besser zur Prognose des Gesamtsteueraufkommens eignen als

die offiziellen Prognosen des Arbeitskreises "Steuerschitzungen'.

Um die beschriebenen deskriptiven Giitemafte sowohl fiir die SARIMA-Schétzungen
als auch die AKS-Prognosen berechnen und vergleichen zu konnen, miissen die Quar-
talsprognosen, die anhand der beiden SARIMA-Modelle erstellt wurden, die gleiche

Struktur wie die Jahresprognosen des Arbeitskreises ,,Steuerschiatzungen® aufweisen.
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Die SARIMA-Schétzungen, deren 55 Prognosezeitpunkte vom ersten Quartal 1997
bis zum dritten Quartal 2010 reichen (vgl. Kapitel 3.3.3), wurden allerdings fiir 40
Prognoseziele, namlich fiir alle Quartale zwischen dem ersten Quartal 2001 bis zum
vierten Quartal 2010, erstellt. Die AKS-Prognosen, deren 14 Prognosezeitpunkte je-
weils die Mai-Sitzungen der Jahre 1997 bis 2010 umfassen, beinhalten dagegen fiir
die Jahre 2001 bis 2010 lediglich zehn Prognoseziele.

Somit miissen die SARIMA-Prognosen zunichst ebenfalls zu Jahresprognosen
kumuliert werden, wobei sich allerdings zwei grundlegend verschiedene Vorge-
hensweisen ergeben. Entweder wird fiir die SARIMA-Schétzungen der gleiche In-
formationsstand wie fiir die Mai-Sitzungen des Arbeitskreises "Steuerschatzungen"
vorausgesetzt (Methode 1), oder aber wird fiir die als Alternative vorgeschlagene
SARIMA-Schiatzmethode die Verwendung aller verfiighbarer Informationen erlaubt
(Methode 2). Im Folgenden werden beide Ansiitze separat betrachtet, und jeweils

eine horizontale, vertikale und gepoolte Treffsicherheitsanalyse durchgefiihrt.

4.4.1. Vergleich bei gleichem Informationsstand zum

moglichst dhnlichen Prognosezeitpunkt

Die AKS-Prognosen (mit A = 1,...,5) wurden in den Jahren 1997 bis 2010 im-
mer im Mai unter Verwendung aller zum Sitzungstermin verfiigharer Informatio-
nen erstellt. Um fiir die SARIMA-Schétzungen den gleichen Informationsstand
zum moglichst dhnlichen Prognosezeitpunkt zu simulieren, ergibt sich da-
her als erste Vorgehensweise der Kumulation der Quartalsprognosen, nur diejenigen

SARIMA-Schitzungen zu verwenden, die im zweiten Quartal prognostiziert wurden

(Methode 1).

Eine Prognose fiir das laufende Jahr wie die des AKS mit h = 1 ist fiir die SARIMA-
Schétzungen nicht moglich. Die Quartalsprognosen mit h = 3, h = 4, h = 5 und

h = 6 werden zur Jahresprognose fiir das kommende Jahr (b = 2 im Sinne des

AKS) kumuliert, die Addition der Prognosen mit h =7, h =8, h =9 und h = 10
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ergibt die Zwei-Jahres-Prognose fiir das darauffolgende Jahr (h = 3 im Sinne des
AKS). Analog werden die Quartalsprognosen mit h = 11, h = 12, h = 13 und

= 14 zur Drei-Jahres-Prognose (h = 4 im Sinne des AKS) kumuliert. Bei dieser
Vorgehensweise ist die Konstruktion von Vier-Jahres-Prognosen (h = 5 im Sinne

des AKS) allerdings nicht méglich.

Somit umfassen die zur weiteren Analyse zugrunde liegenden Prognosematrizen der
beiden SARIMA-Schétzungen jeweils die Prognosen fiir zehn Prognoseziele ¢, nam-
lich fiir die Jahre 2001 bis 2010, sowie fiir drei Prognosehorizonte, ndmlich h = 2, 3,4
im Sinne des AKS.

Zur Analyse der Prognosegiite werden als Erstes sowohl fiir die AKS-Prognosen
als auch fiir die beiden SARIMA-Schétzungen die entsprechenden Werte der Pro-
zentfehler PE,;, geméf Gleichung (4.38) berechnet. Tabelle 4.33 stellt beispielhaft
die Werte des Prozentfehlers der AKS-Prognosen der Jahre 2001 bis 2010 fiir alle
Prognosehorizonte h = 1,...,5 dar. Fiir die beiden SARIMA-Schétzungen sind die
Werte der Prozentfehler geméifs Methode 1 in den Tabellen D.1 und D.2 im Anhang
dargestellt.

Es fallt auf, dass fiir die AKS-Prognosen im untersuchten Zeitraum haufiger negative
Werte des Prozentfehlers PE;, als positive zu beobachten sind. So iiberschéitzte
der Arbeitskreis "Steuerschitzungen" das Gesamtsteueraufkommen der BRD in 32

der untersuchten 50 Félle, vor allem in den Jahren 2001 bis 2005.

Aufserdem zeigt sich, dass in dieser ersten Hilfte des Beobachtungszeitraums die
Uberschiitzungen des Steueraufkommens der Zwei-, Drei- und Vier-Jahres-Prognosen
meistens sogar iiber zehn Prozent betrugen. Bemerkenswerterweise sind dagegen die
Absolutwerte des Prozentfehlers wihrend und direkt nach der Finanzmarktkrise fiir

alle Prognosehorizonte vergleichsweise gering.

Im Folgenden wird nun die horizontale, vertikale sowie gepoolte Prognosegiite der

AKS-Schitzungen mit derjenigen der SARIMA-Prognosen verglichen.



4.4. Vergleich der Prognosegenauigkeit anhand deskriptiver Giitemafe 143

Tabelle 4.33.: Prozentfehler PE;;, der AKS-Prognosen

Prognosehorizont h:

Prognoseziel t 1 2 3 4 d
2001 -2,11 -7,84 -7,27 -7,91 -11,67
2002 -2,97 -7,54 -12,04 -10,71 -13,52
2003 -1,72 -7,30 -11,27 -17,74 -15,31
2004 -0,23 -4,86 -12,60 -16,60 -23,63
2005 1,57 -0,31 -3,67 -12,43 -16,58
2006 4,69 6,51 3,01 -0,76 -9,71
2007 0,72 8,21 12,36 8,40 5,09
2008 1,21 1,05 9,59 13,08 8,93
2009 -0,57 -8,97 -9,73 0,52 4,37
2010 3,82 3,80 -12,18 -12,12 -1,30

Werte des auf zwei Nachkommastellen gerundeten Prozentfehlers PE;, der AKS-Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD fiir die Prognoseziele ¢t = 2001 bis 2010 und Prognosehorizonte
h=1,..,5.

Horizontale Treffsicherheitsanlyse

Auf Grundlage der Prozentfehler PE;;, wird nun zunichst die Prognosegiite anhand
der dargestellten deskriptiven Giitemake fiir die Prognoseziele 2001 bis 2010
untersucht (fixed event). Tabelle 4.34 zeigt die berechneten Werte des MAPE;
und des RMSPE; der AKS-Prognosen sowie beider SARIMA-Modelle fiir diese Jah-
re. Auflerdem ist fiir diese Prognoseziele der Theilsche Ungleichheitskoeffizient U/
aufgefiihrt, der geméf Gleichung (4.48) fiir beide SARIMA-Modelle jeweils fiir je-
des Jahr ¢ den Wert des RMSPE; der AKS-Prognosen zum Wert des RMSPE; der
entsprechenden SARIMA-Prognosen ins Verhéltnis setzt. Da die Quartalsprognosen
gemif Methode 1 kumuliert wurden, werden bei der Berechnung aller Mafse jeweils
die Prognosen der Prognosehorizonte h = 2, 3,4 beriicksichtigt. Die Prognosen des
laufenden Jahres sowie die Vier-Jahres-Prognosen des AKS gehen demzufolge also

nicht in die Berechnung der Giitemafe ein.
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Tabelle 4.34.: Horizontale Treffsicherheitsanalyse geméfi Methode 1

Giitemafs  Prognoseziel t AKS SARIMA M1 SARIMA M2

MAPE, 2001 7,67 9,10 9,07
2002 10,10 14,62 14,65

2003 12,10 12,19 12,23

2004 11,35 8,41 8,40

2005 5,47 8,44 8,35

2006 3,43 8,95 8.90

2007 9,66 4,97 4,93

2008 7,91 4,80 4,77

2009 6,41 18,74 18,67

2010 9,37 16,88 16,88

RMSPE, 2001 7,68 9,82 9,81
2002 10,27 15,91 15,93

2003 12,85 13,59 13,62

2004 12,35 8,95 8,95

2005 7,49 10,58 10,49

2006 4,16 10,17 10,10

2007 9,84 5,53 5,49

2008 9,38 4,82 4,78

2009 7,65 18,77 18,69

2010 10,16 19,74 19,71

Ul 2001 0,78 0,78
2002 0,65 0,64

2003 0,95 0,94

2004 1,38 1,38

2005 0,71 0,71

2006 0,41 0,41

2007 1,78 1,79

2008 1,95 1,96

2009 0,41 0,41

2010 0,51 0,52

Werte des auf zwei Nachkommastellen gerundeten mittleren absoluten Prozentfehlers MAPE; sowie
der Wurzel aus dem mittleren quadratischen Prozentfehler RMSPE; der AKS-Prognosen (AKS)
sowie der Prognosen des bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells (SARIMA M1) und des al-
ternativen SARIMA (0,0,1)(1,0,1)4-Modells (SARIMA M2) fiir die Prognoseziele ¢t = 2001 bis 2010.
Der Theilsche Ungleichheitskoeffizient U} wird geméf Formel (4.48) fiir beide SARIMA-Modelle
berechnet. Die Quartalsprognosen wurden geméif Methode 1 kumuliert (vgl. Kapitel 4.4.1), so
dass bei der Berechnung des MAPE, sowie RMSPE; jeweils die Prognosen der Prognosehorizonte
h = 2, 3,4 beriicksichtigt werden.
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Den in Tabelle 4.34 dargestellten Ergebnissen ist zu entnehmen, dass sowohl das
im Box-Jenkins-Verfahren bevorzugte SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modell als auch das
alternative SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modell in den meisten Jahren eine schlechtere
Prognosegiite als die Prognosen des Arbeitskreises "Steuerschitzungen" erzielen.
Lediglich fiir die Prognoseziele 2004, 2007 und 2008 weisen die berechneten Giitema-
fse auf eine hohere Treffsicherheit der SARIMA-Prognosen hin. Dies ist insbesondere
am Theilschen Ungleichheitskoeffizienten U, erkennbar, der fiir diese Prognoseziele

Werte deutlich grofler eins annimmt.

Des Weiteren ist festzustellen, dass der mittlere absolute Prozentfehler der AKS-
Prognosen mit h = 2,3,4 lediglich fiir das Prognoseziel 2006 unter fiinf Prozent
liegt. Auferdem fillt auf, dass die Ein-, Zwei- und Drei-Jahres-Prognosen des AKS
fiir die Jahre 2002 bis 2004 mit Werten des MAPE, von jeweils {iber zehn Prozent
eine hohere durchschnittliche Prognoseungenauigkeit aufweisen, als diejenigen der
iibrigen Jahre, insbesondere diejenigen fiir die Jahre 2008 und 2009, als die Finanz-

marktkrise Deutschland erreichte bzw. 2009 auf die Realwirtschaft {ibergriff.

Die SARIMA-Modelle prognostizierten dagegen neben den Jahren 2002 und 2003
gerade fiir die Jahre 2009 und 2010 mit einem mittleren absoluten Prozentfeh-
ler von fast 19 bzw. 17 Prozent am deutlich schlechtesten im untersuchten Zeit-
raum. Dabei spielt es keine Rolle, ob das SARIMA(1,0,0)(1,0,1),-Modell oder das
SARIMA(0,0,1)(1,0,1),-Modell der Prognose zugrunde liegt. So zeigt sich deutlich,
dass die Prognosequalitét der direkten Zeitreihenmodelle stark nachléisst,
wenn am Ende des Schitzzeitraums ein exogener Schock — wie hier die Finanz-

marktkrise mit ihren realwirtschaftlichen Auswirkungen — auftritt.

Abbildung 4.2 veranschaulicht beispielhaft die beschriebene Entwicklung des MAPE,
fiir die AKS-Prognosen sowie fiir die Prognosen des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells.
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Werte des Mean Absolute Percentage Error
fur die Prognoseziele t=2001 bis t=2010
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Abbildung 4.2.: Abbildung der Werte des MAPE; der AKS-Prognosen sowie der
Prognosen des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4,-Modells geméf Methode 1

Vertikale Treffsicherheitsanalyse

Als Nichstes wird die Prognosegiite in Abhéngigkeit von der Schitzdistanz unter-
sucht (fixed horizon). Tabelle 4.35 zeigt die Werte des MAPE), und des RMSPE,,
der AKS-Prognosen fiir die Prognosehorizonte h = 1,...,5 sowie des bevorzugten
und alternativen SARIMA-Modells fiir h = 2, 3,4. Auferdem ist fiir diese Prognose-
horizonte der Theilsche Ungleichheitskoeffizient U} gemif Formel (4.49) aufgefiihrt.
Zur Berechnung aller Mafe werden jeweils die Prognosen der Jahre 2001 bis 2010
beriicksichtigt, wobei die Quartalsprognosen zuvor geméf Methode 1 zu Jahrespro-

gnosen kumuliert wurden.
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Tabelle 4.35.: Vertikale Treffsicherheitsanalyse gemifs Methode 1

Giitemal Prognosehorizont h AKS SARIMA M1 SARIMA M2

MAPE, 1 1,96 - -
2 5,64 6,09 6,09
3 9,37 11,50 11,48
4 10,03 14,53 14,49
5 11,01 - -
RMSPE,, 1 2,40 - -
2 6,33 7,64 7,63
3 9,97 13,09 13,06
4 11,45 16,06 16,02
5 12,68 - -
Ul 2 0,83 0,83
3 0,76 0,76
4 0,71 0,71

Werte des auf zwei Nachkommastellen gerundeten mittleren absoluten Prozentfehlers MAPE;,
sowie der Wurzel aus dem mittleren quadratischen Prozentfehler RMSPE;, der AKS-Prognosen
(AKS) sowie der Prognosen des bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells (SARIMA M1) und
des alternativen SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells (SARIMA M2) fiir die Prognosehorizonte h. Der
Theilsche Ungleichheitskoeflizient U], wird gemif Formel (4.49) fiir beide SARIMA-Modelle be-
rechnet. Die Quartalsprognosen wurden gemiff Methode 1 kumuliert (vgl. Kapitel 4.4.1). Bei der
Berechnung des MAPE;, sowie RMSPE; werden jeweils die Prognosen der Jahre 2001 bis 2010
beriicksichtigt.

Anhand der Werte des MAPE;, und des RMSPE;, wird deutlich, dass fiir alle Progno-
sehorizonte h = 2, 3,4 die AKS-Prognosen eine hohere Prognosegiite als die Progno-
sen der beiden Zeitreihenmodelle aufweisen. Dementsprechend nimmt der Theilsche
Ungleichheitskoeffizient U, fiir diese Prognosehorizonte auch jeweils Werte kleiner
eins an. Des Weiteren ist fiir das alternative SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modell eine ten-
denziell leicht hohere Treffsicherheit als fiir das im Box-Jenkins-Verfahren bevorzugte
SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modell festzustellen. Der Unterschied in der Prognosegiite

beider Zeitreihenmodelle ist jedoch verschwindend klein.
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Auferdem nimmt die Prognoseungenauigkeit wie erwartet fiir alle Modellvarian-
ten bei wachsendem Prognosehorizont zu. Wahrend der Arbeitskreis ,,Steuerschét-
zungen“ beispielsweise das Steueraufkommen des laufenden Jahres im untersuchten
Zeitraum noch mit einem mittleren absoluten Prozentfehler von knapp unter zwei
Prozent prognostizierte, liegt der Wert des MAPE,, fiir die Prognosen des kommen-
den Jahres (h = 2) bereits iiber fiinf Prozent. Mit weiter zunehmendem Prognoseho-
rizont steigt die Prognoseungenauigkeit der AKS-Schitzungen auf bis zu elf Prozent

fiir die Vier-Jahres-Prognosen an.

Fiir die SARIMA-Schiatzungen ist diese Abnahme der Treffsicherheit bei wach-
sendem Prognosehorizont allerdings noch deutlicher ausgeprigt. So weisen bereits
die Zwei-Jahres-Prognosen mit einem Wert des mittleren absoluten Prozentfehlers

von circa 11,5 Prozent eine grokere Prognoseungenauigkeit auf als die Vier-Jahres-

Prognosen des AKS.

Abbildung 4.3 stellt diese Entwicklung der vertikalen Treffsicherheit beispielhaft
anhand der Werte des MAPE,, fiir die AKS-Prognosen sowie fiir die Prognosen des
SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells graphisch dar.

Gepoolte Treffsicherheitsanalyse

Abschliefsend wird die gepoolte Treffsicherheitsanalyse durchgefiihrt. Tabelle 4.36
gibt die Werte des MAPE und des RMSPE der AKS-Prognosen sowie der Pro-
gnosen beider SARIMA-Modelle wieder. Auferdem ist fiir beide SARIMA-Modelle
jeweils der Theilsche Ungleichheitskoeffizient U’ geméf Formel (4.50) aufgefiihrt.
Die Quartalsprognosen wurden geméfs Methode 1 zu Jahresprognosen kumuliert.
Zur Berechnung aller Mafse wurden jeweils die Prognosen der Jahre 2001 bis 2010
und die Prognosehorizonte h = 2, 3, 4 beriicksichtigt.

Auch bei der gepoolten Analyse bestétigen die berechneten deskriptiven Giitemafe
den Prognosen des Arbeitskreises ,,Steuerschitzungen® eine hohere Treff-

sicherheit als den Prognosen der als Alternative vorgeschlagenen Zeitreihenmodelle.
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Abbildung 4.3.: Abbildung der Werte des MAPE,;, der AKS-Prognosen sowie der
Prognosen des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4,-Modells geméf Methode 1

Aufserdem ist fiir die beiden SARIMA-Modelle kein grofser Unterschied in der Pro-
gnosegiite festzustellen. Die Prognosen anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1),-Modells
weisen lediglich wieder eine tendenziell leicht hohere Treffsicherheit als diejenigen

anhand des SARIMA(1,0,0)(1,0,1),-Modells auf.

So liegt der mittlere absolute Prozentfehler beider SARIMA-Prognosen mit einem
Wert von iiber 10,5 Prozent deutlich hoher als derjenige der AKS-Prognosen. Der
Arbeitskreis ,Steuerschitzungen® erzielte mit seinen Ein-, Zwei- und Drei-Jahres-
Prognosen fiir die Jahre 2001 bis 2010 ndmlich einen mittleren absoluten Prozent-
fehler von unter 8,5 Prozent, was allerdings dennoch als hoch einzustufen ist. Denn
dieser relative Wert entsprach einem mittleren absoluten Prognosefehler von immer-

hin iiber 40 Milliarden Euro pro Jahr.
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Tabelle 4.36.: Gepoolte Treffsicherheitsanalyse gemifs Methode 1

Giitemaf AKS SARIMA M1 SARIMA M2
MAPE 8,35 10,71 10,68
RMSPE 9,50 12,75 12,72
U 0,74 0,75

Werte des auf zwei Nachkommastellen gerundeten mittleren absoluten Prozentfehlers MAPE so-
wie der Wurzel aus dem mittleren quadratischen Prozentfehler RMSPE der AKS-Prognosen (AKS)
sowie der Prognosen des bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells (SARIMA M1) und des al-
ternativen SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells (SARIMA M2). Der Theilsche Ungleichheitskoeffizient
U’ wird geméf Formel (4.50) fiir beide SARIMA-Modelle berechnet. Die Quartalsprognosen wur-
den gemif Methode 1 kumuliert (vgl. Kapitel 4.4.1), so dass bei der Berechnung des MAPE sowie
RMSPE jeweils die Prognosen der Prognosehorizonte h = 2,3,4 sowie der Jahre 2001 bis 2010
beriicksichtigt werden.

Grundlage der bisherigen Ergebnisse ist jedoch die Kumulation der Quartalsprogno-
sen gemiafs Methode 1, das heisst es wurden nur diejenigen SARIMA-Schétzungen
verwendet, die im zweiten Quartal prognostiziert wurden, um fiir die SARIMA-
Prognosen den gleichen Informationsstand wie fiir die Mai-Sitzungen des
AKS zu simulieren. Als Nichstes wird nun geméifs Methode 2 fiir die als Alter-
native vorgeschlagene SARIMA-Schéitzmethode die Verwendung aller verfiigbarer

Informationen erlaubt.
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4.4.2. Vergleich unter Verwendung aller verfiigbarer

Informationen zu allen Prognosezeitpunkten

Als alternative Vorgehensweise der Bildung der Jahresprognosen werden nun alle
Prognosen, also auch diejenigen, die im ersten, dritten und vierten Quartal erstellt
wurden, bei der Kumulation beriicksichtigt (Methode 2). Daher steigt einerseits die
Anzahl der Prognosezeitpunkte, andererseits werden zu jedem Prognosezeitpunkt al-
le verfiigbaren Informationen verwendet, die sich aus den Quartalsdaten des Steuer-
aufkommens ergeben. Diese Vorgehensweise wird im Folgenden an einem Beispiel

erlautert.

Um die Jahresprognose fiir das Prognoseziel 2008 zu bilden, sind zwei Schritte not-
wendig. Als Erstes wird eine Durchschnittsprognose fiir das erste Quartal 2008 aus
der Prognose zum Prognosezeitpunkt viertes Quartals 2007 (h = 1), derjenigen des
dritten Quartals 2007 (h = 2), des zweiten Quartals 2007 (h = 3) sowie des ersten
Quartals 2007 (h = 4) gebildet. Dieser Durchschnitt ergibt dann die Prognose fiir
das erste Quartal 2008 mit A = 2 im Sinne des AKS (Prognose fiir das kommende
Jahr).

Analog wird aus den Prognosen zum Prognosezeitpunkt viertes Quartal 2006 (h = 5),
derjenigen des dritten Quartals 2006 (h = 6), des zweiten Quartals 2006 (h = 7)
sowie des ersten Quartals 2006 (h = 8) das arithmetische Mittel gebildet, um die
Prognose fiir das erste Quartal 2008 mit & = 3 im Sinne des AKS (Zwei-Jahres-
Prognose) zu berechnen. Gleichermafen werden die Durchschnittsprognosen fiir das
erste Quartal 2008 mit A =4 und kA = 5 im Sinne des AKS (Drei- und Vier-Jahres-

Prognose) ermittelt.

Dabei gehen also alle Prognosehorizonte h = 1,...,16 der SARIMA-Prognosen in
die Berechnung ein. Im zweiten Schritt werden analog die Prognosen fiir das zweite,
dritte und vierte Quartal 2008, jeweils fiir h = 2, ..., 5 im Sinne des AKS, konstruiert.
Anschlieffend werden die entsprechenden Durchschnittsprognosen der Quartale zu

Jahresprognosen (fiir A = 2, ...,5) kumuliert.
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Fiir die folgende horizontale, vertikale sowie gepoolte Treffsicherheitsanalyse um-
fassen somit die Prognosematrizen der beiden SARIMA-Schitzungen nun jeweils
die Prognosen fiir zehn Prognoseziele ¢, namlich fiir die Jahre 2001 bis 2010, sowie
fiir vier Prognosehorizonte, namlich A = 2,...,5 im Sinne des AKS. Daraus werden

wieder die entsprechenden Werte der Prozentfehler PE,;, berechnet.?!

Horizontale Treffsicherheitsanlyse

Auf Grundlage dieser Prozentfehler PE;;, wird nun erneut zunichst die Prognosegiite
fiir die Prognoseziele 2001 bis 2010 untersucht (fixed event). Tabelle 4.37 zeigt
die berechneten Werte des MAPE, und des RMSPE; der AKS-Prognosen sowie des
SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4- und des alternativen SARIMA(0,0,1)(1,0,1),-Modells fiir
diese Jahre. Auferdem ist fiir diese Prognoseziele wiederum der Theilsche Ungleich-
heitskoeffizient U] fiir beide SARIMA-Modelle aufgefiihrt. Da die Quartalsprognosen
geméf Methode 2 kumuliert wurden, kénnen bei der Berechnung aller Mafe nun je-
weils die Prognosen der Prognosehorizonte h = 2, ..., 5 beriicksichtigt werden. Somit
gehen die Vier-Jahres-Prognosen in die Berechnung der Giitemafe ein, wihrend
die Prognosen des laufenden Jahres des AKS weiterhin nicht beriicksichtigt werden

konnen.

Vergleicht man nun die Werte des MAPE; im untersuchten Zeitraum, so zeigt sich,
dass die SARIMA-Prognosen in sechs der zehn betrachteten Jahre eine hohere durch-
schnittliche Prognosegenauigkeit als die Prognosen des Arbeitskreises ,,Steuerschét-
zungen“ aufweisen. Wird der RMSPE; zugrunde gelegt, werden also grofere Abwei-
chungen stirker gewichtet als kleine, so besitzen nur noch die SARIMA-Prognosen
fiir die vier Prognoseziele 2004, 2005, 2007 und 2008 eine hohere Prognosegiite als die
AKS-Prognosen. Dementsprechend sind fiir diese Jahre auch die Werte des Theil-

schen Ungleichheitskoeffizienten U] grofker als eins.

21 Die Tabellen D.3 und D.4 im Anhang geben die Werte der Prozentfehler fiir die beiden SARIMA-
Schitzungen geméf Methode 2 wieder.
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Tabelle 4.37.: Horizontale Treffsicherheitsanalyse gemiff Methode 2 mit
Vier-Jahres-Prognosen

Giitemafs  Prognoseziel t AKS SARIMA M1 SARIMA M2

MAPE, 2001 8,67 8,49 8,48
2002 10,95 13,20 13,20

2003 12,91 12,53 12,52

2004 14,42 7,17 7,15

2005 8,25 4,26 4,20

2006 5,00 6,65 6,58

2007 8,51 5,67 5,61

2008 8,16 6,05 6,01

2009 5,90 12,06 12,07

2010 7.35 14,70 14,69

RMSPE, 2001 8,84 9,43 9,43
2002 11,17 15,20 15,22

2003 13,50 16,65 16,67

2004 15,94 9,96 9,99

2005 10,52 6,04 5,93

2006 6,05 6,99 6,92

2007 8,90 6,09 6,03

2008 9,27 7.43 7,37

2009 6,97 13,55 13,55

2010 8,82 17,13 17,12

U 2001 0,94 0,94
2002 0,73 0,73

2003 0,81 0,81

2004 1,60 1,60

2005 1,74 1,77

2006 0,87 0,87

2007 1,46 1,47

2008 1,25 1,26

2009 0,51 0,51

2010 0,51 0,52

Werte des auf zwei Nachkommastellen gerundeten mittleren absoluten Prozentfehlers MAPE; sowie
der Wurzel aus dem mittleren quadratischen Prozentfehler RMSPE; der AKS-Prognosen (AKS)
sowie der Prognosen des bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells (SARIMA M1) und des al-
ternativen SARIMA (0,0,1)(1,0,1)4-Modells (SARIMA M2) fiir die Prognoseziele ¢t = 2001 bis 2010.
Der Theilsche Ungleichheitskoeffizient U; wird gemifi Formel (4.48) fiir beide SARIMA-Modelle
berechnet. Die Quartalsprognosen wurden gemifi Methode 2 kumuliert (vgl. Kapitel 4.4.2). Bei
der Berechnung des MAPE; sowie RMSPE; werden jeweils die Prognosen der Prognosehorizonte
h = 2,3,4,5 beriicksichtigt.
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Insgesamt kann nun eher von einer dhnlich guten Treffsicherheit der als Alterna-
tive vorgeschlagenen SARIMA-Modelle im Vergleich zu den AKS-Prognosen aus-
gegangen werden. Dabei spielt es wiederum keine grofe Rolle, welches der beiden

SARIMA-Modelle der Prognose zugrunde liegt.

Die Werte des MAPE; der AKS-Prognosen zeigen auferdem, dass unter Beriick-
sichtigung der Prognosen mit h = 5 der mittlere absolute Prozentfehler in den
meisten Jahren jeweils grofer ist als derjenige ohne die Vier-Jahres-Prognosen (vgl.
Tabelle 4.34). Als Ausnahmen davon sind die Prognoseziele 2007, 2009 und 2010 zu
nennen. Folglich hat sich die durchschnittliche Prognosegiite geméaf des MAPE, fiir
diese Jahre durch die Beriicksichtigung der Prognosen mit der groften Schitzdistanz

sogar verbessert.

Vergleicht man ebenso die Werte des MAPE; der SARIMA-Prognosen, ist in Ta-
belle 4.37 fiir die meisten Jahre eine hohere durchschnittliche Prognosegenauigkeit
festzustellen. Allerdings bleibt offen, ob sich diese Verbesserung der Prognosegiite
auf die Kumulation der Quartalsprognosen gemif Methode 2 zuriickfithren l&sst,
oder aber die Hinzunahme der Vier-Jahres-Prognosen einen entscheidenden Einfluss

hat.

Des Weiteren zeigt sich, dass die SARIMA-Modelle erneut fiir die Jahre 2002, 2003
sowie 2009 und 2010 mit einem mittleren absoluten Prozentfehler von iiber zwolf
Prozent am deutlich schlechtesten im untersuchten Zeitraum prognostizierten. Al-
lerdings fallen die Werte des MAPE; fiir die Prognoseziele 2009 und 2010 nun fiir
beide SARIMA-Modelle nicht ganz so hoch aus wie bei der bisherigen Analyse geméafs
Methode 1 und ohne Beriicksichtigung der Vier-Jahres-Prognosen.

Abbildung 4.4 veranschaulicht beispielhaft die Entwicklung des MAPE; fiir die AKS-
Prognosen sowie fiir die Prognosen des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4,-Modells, die gemé&f
Methode 2 zu Jahresprognosen kumuliert wurden. Bei der Berechnung des mittleren
absoluten Prozentfehlers fiir die Prognoseziele 2001 bis 2010 wurden dabei die Vier-

Jahres-Prognosen bertiicksichtigt.
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Werte des Mean Absolute Percentage Error

unter BerUcksichtigung der Vier-Jahres—Prognosen
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Abbildung 4.4.: Abbildung der Werte des MAPE; der AKS-Prognosen sowie der
Prognosen des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4,-Modells geméf Methode 2
unter Beriicksichtigung der Vier-Jahres-Prognosen

Um den Einfluss der beiden unterschiedlichen Methoden der Kumulation der Quar-
talsprognosen zu Jahresprognosen zu isolieren, wird im néchsten Schritt die hori-
zontale Treffsicherheit der Prognosen gemif Methode 2 ohne Beriicksichtigung
der Vier-Jahres-Prognosen untersucht. Die entsprechenden Werte des MAPE;
und des RMSPE; der AKS-Prognosen sowie des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4- und des
alternativen SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells sind fiir die Jahre 2001 bis 2010 in Ta-
belle 4.38 dargestellt. Aufkerdem ist fiir diese Prognoseziele wiederum der Theilsche
Ungleichheitskoeffizient U] fiir beide SARIMA-Modelle aufgefiihrt. Die Quartalspro-
gnosen wurden geméf Methode 2 zu Jahresprognosen kumuliert. Bei der Berechnung
aller Mafe werden nun allerdings jeweils wieder nur die Prognosen der Prognoseho-
rizonte h = 2, 3,4 beriicksichtigt. Somit gehen die Vier-Jahres-Prognosen also wie

bei Methode 1 nicht in die Berechnung der Giitemafie ein.
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Tabelle 4.38.: Horizontale Treffsicherheitsanalyse gemiff Methode 2 ohne
Vier-Jahres-Prognosen

Giitemafs  Prognoseziel t AKS SARIMA M1 SARIMA M2

MAPE, 2001 7,67 10,45 10,47
2002 10,10 11,66 11,66

2003 12,10 6,38 6,36

2004 11,35 3,43 3,36

2005 5,47 1,83 1,81

2006 3,43 5,69 5,64

2007 9,66 5,70 5,66

2008 7,91 3,94 3,91

2009 6,41 14,10 14,11

2010 9,37 9,87 9,87

RMSPE, 2001 7,68 10,78 10,80
2002 10,27 14,22 14,24

2003 12,85 8,92 8,96

2004 12,35 4,42 4,33

2005 7,49 2,03 1,99

2006 4,16 5,90 5,85

2007 9,84 6,26 6,21

2008 9,38 4,72 4,70

2009 7,65 15,27 15,26

2010 10,16 10,35 10,37

Ul 2001 0,71 0,71
2002 0,72 0,72

2003 1,44 1,43

2004 2,79 2,86

2005 3,68 3,76

2006 0,71 0,71

2007 1,57 1,58

2008 1,99 2,00

2009 0,50 0,50

2010 0,98 0,98

Werte des auf zwei Nachkommastellen gerundeten mittleren absoluten Prozentfehlers MAPE; sowie
der Wurzel aus dem mittleren quadratischen Prozentfehler RMSPE,; der AKS-Prognosen (AKS)
sowie der Prognosen des bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells (SARIMA M1) und des al-
ternativen SARIMA (0,0,1)(1,0,1)4-Modells (SARIMA M2) fiir die Prognoseziele ¢t = 2001 bis 2010.
Der Theilsche Ungleichheitskoeffizient U] wird gem#fi Formel (4.48) fiir beide SARIMA-Modelle
berechnet. Die Quartalsprognosen wurden geméf Methode 2 kumuliert (vgl. Kapitel 4.4.1). Bei der
Berechnung des MAPE, sowie RMSPE; werden jeweils nur die Prognosen der Prognosehorizonte
h = 2, 3,4 beriicksichtigt.
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Anhand der Werte des MAPE, sowie des RMSPE; beider SARIMA-Prognosen zeigt
sich, dass bei Kumulation der Quartalsprognosen geméf Methode 2 fiir fast al-
le Prognoseziele eine hohere Treffsicherheit erzielt wird, als unter Kumulation der
Quartalsprognosen geméf Methode 1 (vgl. Tabelle 4.34). Lediglich fiir die Jahre
2001 sowie 2007 hat sich die Prognosegiite unter Verwendung aller verfiigharer In-
formationen leicht verschlechtert. Fiir diese beiden Prognoseziele sowie fiir das Jahr
2009 verbessert sich dagegen die durchschnittliche Prognosegenauigkeit, wenn die
Vier-Jahres-Prognosen bei der Berechnung des MAPE, beriicksichtigt werden (vgl.
Tabelle 4.37).

Fiir die Prognoseziele 2003 und 2004 sank bei Kumulation der Quartalsprognosen
gemift Methode 2 der mittlere absolute Prozentfehler um ungefihr fiinf Prozent-
punkte. Die Verringerung des MAPE; betrigt fiir die Jahre 2005 und 2010 sogar
iiber sechs Prozentpunkte. Dennoch prognostizieren die SARIMA-Modelle fiir das
Jahr 2010 — neben den Jahren 2001, 2002 sowie 2009 — immer noch deutlich schlech-

ter als fiir die iibrigen Prognoseziele.

Wiéhrend mit Methode 1 beide SARIMA-Modelle in den meisten Jahren eine schlech-
tere Prognosegiite als die Prognosen des Arbeitskreises ,Steuerschitzungen erziel-
ten, weisen die berechneten Giitemale geméf Methode 2 fiir die Hélfte der Progno-
seziele auf eine hohere Treffsicherheit der SARIMA-Prognosen hin. Dies ist insbe-
sondere am Theilschen Ungleichheitskoeffizienten U, erkennbar, der fiir die Jahre
2004 bzw. 2005 sogar aufergewohnlich hohe Werte grofler zwei beziehungsweise drei

annimmt.

Betrachtet man den untersuchten Zeitraum insgesamt, erreichen die Zeitreihenschét-
zungen, die gemifs Methode 2 alle verfiigbaren Informationen nutzen, also eine ver-
gleichbare Prognosegiite wie diejenigen des AKS. Dabei spielt es erneut keine grofe
Rolle, ob das im Box-Jenkins-Verfahren bevorzugte SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modell
oder das alternative SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4,-Modell der Prognose zugrunde liegt.
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Abbildung 4.5 veranschaulicht die Entwicklung des MAPE; fiir die AKS-Prognosen
sowie beispielhaft fiir die Prognosen des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells, die geméf
Methode 2 zu Jahresprognosen kumuliert wurden. Dabei wurden die Vier-Jahres-
Prognosen bei der Berechnung des mittleren absoluten Prozentfehlers fiir die Pro-

gnoseziele 2001 bis 2010 nicht beriicksichtigt.
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Abbildung 4.5.: Abbildung der Werte des MAPE; der AKS-Prognosen sowie der
Prognosen des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells geméf Methode 2
ohne Beriicksichtigung der Vier-Jahres-Prognosen

Vertikale Treffsicherheitsanalyse

Als Néchstes wird die Prognosegiite wieder in Abhingigkeit vom Prognosehorizont
untersucht (fixed horizon). Tabelle 4.39 zeigt dementsprechend die Werte des
MAPE,, und des RMSPE,, der AKS-Prognosen fiir die Prognosehorizonte h = 1, ..., 5
sowie beider SARIMA-Modelle fiir h = 2, ...,5. Auferdem ist fiir diese Prognoseho-
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rizonte wieder der Theilsche Ungleichheitskoeffizient U; aufgefiihrt. Zur Berechnung
aller Mafke werden die Prognosen der Jahre 2001 bis 2010 beriicksichtigt, wobei die

Quartalsprognosen zuvor gemaft Methode 2 zu Jahresprognosen kumuliert wurden.

Tabelle 4.39.: Vertikale Treffsicherheitsanalyse gemifs Methode 2

Giitemall Prognosehorizont h AKS SARIMA M1 SARIMA M2

MAPE, 1 1,96 - -
2 5,64 3,78 3,77
3 9,37 7,17 7,17
4 10,03 11,10 11,07
5 11,01 14,25 14,20
RMSPE,, 1 2,40 - -
2 6,33 4,74 4,73
3 9,97 8,33 8,33
4 11,45 12,87 12,86
5 12,68 16,82 16,30
Ul 2 1,34 1,34
3 1,20 1,20
4 0,89 0,89
5 0,75 0,75

Werte des auf zwei Nachkommastellen gerundeten mittleren absoluten Prozentfehlers MAPE;,
sowie der Wurzel aus dem mittleren quadratischen Prozentfehler RMSPE; der AKS-Prognosen
(AKS) sowie der Prognosen des bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells (SARIMA M1) und
des alternativen SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells (SARIMA M2) fiir die Prognosehorizonte h. Der
Theilsche Ungleichheitskoeffizient U], wird gemif Formel (4.49) fiir beide SARIMA-Modelle be-
rechnet. Die Quartalsprognosen wurden gemiff Methode 2 kumuliert (vgl. Kapitel 4.4.1). Bei der
Berechnung des MAPE;, sowie RMSPE; werden jeweils die Prognosen der Jahre 2001 bis 2010
beriicksichtigt.

Unter Verwendung aller verfiigbarer Informationen (Methode 2) erzielen die SARIMA-
Schitzungen fiir alle Prognosehorizonte h = 2, ..., 5 eine hohere Treffsicherheit geméaf
der Werte des MAPE,, und des RMSPE,, als bei Kumulation der Quartalsprognosen
geméf Methode 1 (vgl. Tabelle 4.35).
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Wihrend bei gleichem Informationsstand zum moglichst &hnlichen Prognosezeit-
punkt (Methode 1) die Prognosen des Arbeitskreises ,Steuerschitzungen® fiir alle
Prognosehorizonte h = 2, 3,4 eine hohere Prognosegiite als die Schatzungen der bei-
den Zeitreihenmodelle aufweisen, ist nun fiir die SARIMA-Prognosen fiir das
kommende Jahr (h = 2) sowie fiir die Zwei-Jahres-Prognosen (h = 3) eine
hohere Treffsicherheit als fiir die AKS-Prognosen festzustellen. Dementspre-
chend nimmt der Theilsche Ungleichheitskoeffizient U} fiir diese Prognosehorizonte
auch jeweils Werte grofer eins an. Fiir die mittelfristige Schétzdistanz von drei bzw.

vier Jahren (h = 4 und h = 5) prognostizieren dagegen die offiziellen Schitzungen

des AKS wieder besser als die SARIMA-Modelle.

Dieses Ergebnis bestétigt die in der Literatur verbreitete Auffassung, dass sich die
direkten stochastischen Zeitreihenmodelle hauptséchlich fiir die kurzfristige Progno-
se hervorragend eignen. Ein dhnliches Ergebnis erzielte beispielsweise auch schon
Flascha (1985) fiir den Untersuchungszeitraum 1969 bis 1984 (vgl. Kapitel 2.3 bzw.
Flascha (1985), S. 169).

Fiir das alternative SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modell ist dabei wieder eine tendenziell
leicht hohere Treffsicherheit als fiir das bevorzugte SARIMA(1,0,0)(1,0,1),-Modell
festzustellen. Der Unterschied in der Prognosegiite beider Zeitreihenmodelle ist je-

doch nach wie vor nicht besonders grof.

Aufserdem nimmt die Prognoseungenauigkeit, wie erwartet, erneut fiir alle Modellva-
rianten bei wachsendem Prognosehorizont zu. Abbildung 4.6 stellt die beschriebenen
Ergebnisse der vertikalen Treffsicherheitsanalyse geméf Methode 2 beispielhaft an-
hand der Werte des MAPE,, fiir die AKS-Prognosen sowie fiir die Prognosen des
SARIMA(0,0,1)(1,0,1),-Modells graphisch dar.
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Werte des Mean Absolute Percentage Error
fur die Prognosehorizonte h=1,...,5

MAPE_h

O —
T T T T T
1 2 3 4 5
h
————— AKS SARIMA(0,0,1)(1,0,1)-Modell

Abbildung 4.6.: Abbildung der Werte des MAPE,;, der AKS-Prognosen sowie der
Prognosen des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4,-Modells geméf Methode 2

Gepoolte Treffsicherheitsanalyse

Wird die Treffsicherheitsanalyse fiir alle Prognoseziele und Prognosehorizonte zu-
sammen durchgefiihrt, konnen die Vier-Jahres-Prognosen wiederum zunéchst bei
der Berechnung der deskriptiven Giitemafe beriicksichtigt werden. Um den Einfluss
der beiden unterschiedlichen Methoden der Kumulation der QQuartalsprognosen zu
Jahresprognosen zu isolieren, wird die Analyse anschliefend wieder ohne Beriick-

sichtigung der Prognosen mit h = 5 durchgefiihrt.



162 4. Analyse der Prognosegiite

Werden also die Vier-Jahres-Prognosen wieder zur Berechnung verwendet, er-
geben sich die in Tabelle 4.40 dargestellten Werte des MAPE und des RMSPE
der AKS-Prognosen sowie der Prognosen beider SARIMA-Modelle. Aufserdem ist
fiir beide SARIMA-Modelle erneut jeweils der Theilsche Ungleichheitskoeffizient U’
aufgefiihrt. Die Quartalsprognosen wurden geméifs Methode 2 zu Jahresprognosen
kumuliert. Zur Berechnung aller Mafe wurden jeweils wieder die Prognosen der

Jahre 2001 bis 2010 und die Prognosehorizonte h = 2, ..., 5 beriicksichtigt.

Tabelle 4.40.: Gepoolte Treffsicherheitsanalyse geméfs Methode 2 mit Vier-
Jahres-Prognosen

Giitemaf AKS SARIMA M1 SARIMA M2
MAPE 9,01 9,08 9,05
RMSPE 10,38 11,62 11,61
U’ 0,89 0,89

Werte des auf zwei Nachkommastellen gerundeten mittleren absoluten Prozentfehlers MAPE so-
wie der Wurzel aus dem mittleren quadratischen Prozentfehler RMSPE der AKS-Prognosen (AKS)
sowie der Prognosen des bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells (SARIMA M1) und des al-
ternativen SARIMA(0,0,1)(1,0,1)s-Modells (SARIMA M2). Der Theilsche Ungleichheitskoeffizient
U’ wird geméf Formel (4.50) fiir beide SARIMA-Modelle berechnet. Die Quartalsprognosen wurden
gemil Methode 2 kumuliert (vgl. Kapitel 4.4.1). Bei der Berechnung des MAPE sowie RMSPE
werden jeweils die Prognosen der Prognosehorizonte h = 2,...,5 sowie der Jahre 2001 bis 2010
beriicksichtigt.

Auch unter Verwendung aller verfiighbarer Informationen erzielen die als Alternative
vorgeschlagenen SARIMA-Schétzungen insgesamt immer noch eine leicht niedrigere
Treffsicherheit als die AKS-Prognosen, wenn die Vier-Jahres-Prognosen bei der Be-
rechnung der deskriptiven Giitemafe beriicksichtigt werden. Die Werte des MAPE
unterscheiden sich allerdings nur noch auf der zweiten Nachkommastelle. So betrigt
sowohl der mittlere absolute Prozentfehler der AKS-Prognosen als auch derjenige

der Zeitreihenmodelle ungefihr neun Prozent. Werden grofse Abweichungen stirker
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gewichtet als kleine, so resultiert auf Basis des RMSPE eine leicht h6here Treff-
sicherheit der Prognosen des Arbeitskreises ,,Steuerschitzungen®, so dass auch der

Theilsche Ungleichheitskoeffizient U’ jeweils einen Wert kleiner eins annimmt.

Auferdem ist erneut fiir die beiden alternativen SARIMA-Modelle kein grofter Un-
terschied in der Prognosegiite festzustellen. Die Prognosen anhand des alternati-
ven SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells scheinen lediglich eine tendenziell leicht hohe-
re Treffsicherheit als diejenigen anhand des im Box-Jenkins-Verfahren bevorzugten

SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells aufzuweisen.

Um den Einfluss der beiden unterschiedlichen Methoden der Kumulation der Quar-
talsprognosen zu Jahresprognosen zu isolieren, wird abschlieffend noch die gepool-
te Treffsicherheit der Prognosen geméf Methode 2 ohne Beriicksichtigung der
Vier-Jahres-Prognosen untersucht. Dabei ergeben sich die in Tabelle 4.41 darge-
stellten Werte des MAPE und des RMSPE der AKS-Prognosen sowie der Prognosen
beider SARIMA-Modelle. Auferdem ist fiir beide SARIMA-Modelle erneut jeweils
der Theilsche Ungleichheitskoeffizient U’ aufgefiihrt. Die Quartalsprognosen wurden
gemaf Methode 2 zu Jahresprognosen kumuliert. Zur Berechnung aller Mafe wur-
den jeweils die Prognosen der Jahre 2001 bis 2010 und nur die Prognosehorizonte

h = 2,3, 4 beriicksichtigt.

Wiéhrend bei Kumulation der Quartalsprognosen geméal Methode 1 der mittlere
absolute Prozentfehler der SARIMA-Prognosen iiber 10,5 Prozent betrigt (vgl. Ta-
belle 4.36), erzielen die SARIMA-Schétzungen unter Verwendung aller verfiigbarer
Informationen (Methode 2) fiir die Ein-, Zwei- und Drei-Jahres-Prognosen einen
Wert des MAPE unter 7,5 Prozent, was allerdings dennoch grofe absolute Uber-

bzw. Unterschitzungen des Steueraufkommens der BRD widerspiegelt.

Damit liegt aber nicht nur der Wert des jeweiligen mittleren absoluten Prozent-
fehlers beider SARIMA-Schitzungen um einen Prozentpunkt unter demjenigen der
AKS-Prognosen. Auch die Werte des RMSPE weisen auf eine leicht héhere Treff-
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Tabelle 4.41.: Gepoolte Treffsicherheitsanalyse gemifs Methode 2 ohne
Vier-Jahres-Prognosen

Giitemaf AKS SARIMA M1 SARIMA M2
MAPE 8,35 7,35 7,34
RMSPE 9,50 9,26 9,26
U 1,03 1,03

Werte des auf zwei Nachkommastellen gerundeten mittleren absoluten Prozentfehlers MAPE so-
wie der Wurzel aus dem mittleren quadratischen Prozentfehler RMSPE der AKS-Prognosen (AKS)
sowie der Prognosen des bevorzugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells (SARIMA M1) und des al-
ternativen SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells (SARIMA M2). Der Theilsche Ungleichheitskoeffizient
U’ wird geméf Formel (4.50) fiir beide SARIMA-Modelle berechnet. Die Quartalsprognosen wur-
den gemifk Methode 2 kumuliert (vgl. Kapitel 4.4.1). Bei der Berechnung des MAPE sowie RMSPE
werden jeweils nur die Prognosen der Prognosehorizonte h = 2, 3,4 sowie der Jahre 2001 bis 2010
beriicksichtigt.

sicherheit der SARIMA-Prognosen hin, so dass auch der Theilsche Ungleich-

heitskoeffizient U’ jeweils einen Wert knapp grofer eins annimmt.

Dabei spielt es erneut keine grofe Rolle, ob das im Box-Jenkins-Verfahren bevor-
zugte SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4,-Modell oder das alternative SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-
Modell der Prognose zugrunde liegt. Insgesamt kann bei Nutzung aller verfiigbarer
Informationen der SARIMA-Prognosen von einer mindestens vergleichbaren Pro-
gnosegiite der Zeitreihenmodelle sowie der offiziellen AKS-Prognosen ausgegangen

werden, wenn die Vier-Jahres-Prognosen nicht beriicksichtigt werden.
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4.4.3. Fazit zum Vergleich der Prognosegenauigkeit anhand

deskriptiver Giitemale

Zusammenfassend ldsst sich festhalten, dass die Ergebnisse der deskriptiven Ana-
lyse stark von der Vorgehensweise der Kumulation der QQuartalsprognosen zu Jah-
resprognosen abhéngen. Wird geméifs Methode 1 der gleiche Informationsstand
zum moglichst dhnlichen Prognosezeitpunkt vorausgesetzt, erzielen die Pro-
gnosen des Arbeitskreises ,,Steuerschitzungen* fast durchweg eine hdhe-
re Prognosegenauigkeit als die Schitzungen der als Alternative vorgeschlagenen
SARIMA-Modelle. Lediglich fiir die Prognoseziele 2004, 2007 und 2008 weisen die
Werte des MAPE; beziehungsweise des RMSPE; auf eine hohere Treffsicherheit der
SARIMA-Prognosen hin.

Werden die Quartalsprognosen jedoch geméf Methode 2 zu Jahresprognosen kumu-
liert, so dass also alle verfiigbaren Informationen zu allen Prognosezeitpunk-
ten fiir die Steuerschitzung genutzt werden, verbessert sich die Prognosegenauigkeit
der SARIMA-Schétzungen erheblich. Allein fiir die Jahre 2001 und 2007 verschlech-
tert sich die Treffsicherheit der Zeitreihenmodelle, wenn die Jahresprognosen geméf

Methode 2 gebildet werden.

Auferdem ist sowohl geméfs Methode 1 als auch geméfs Methode 2 fiir das alterna-
tive SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4,-Modell eine tendenziell leicht hohere Treffsicherheit als
fiir das im Box-Jenkins-Verfahren bevorzugte SARIMA(1,0,0)(1,0,1),-Modell fest-
zustellen. Der Unterschied in der Prognosegiite beider Zeitreihenmodelle ist jedoch

vernachléssigbar klein.

Insgesamt kann von einer vergleichbaren Prognosegiite der AKS-Prognosen
sowie der SARIMA-Schitzungen ausgegangen werden, wenn fiir letztere al-
le verfiigharen Informationen genutzt werden. Dabei zeigt sich deutlich, dass sich
die direkten stochastischen Zeitreihenmodelle vor allem fiir die kurzfristige Progno-

se eignen, wihrend der AKS fiir langere Schétzdistanzen besser prognostiziert. So
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weisen die Werte des MAPE,, beziehungsweise des RMSPE,, auf eine h6here Treff-
sicherheit der SARIMA-Prognosen fiir die Prognosehorizonte 4 = 2 und
h = 3 hin. Fiir die Drei- und Vier-Jahres-Prognosen (h = 4 und h = 5) bescheini-
gen die berechneten deskriptiven Giitemafe jedoch den AKS-Prognosen eine hohere

Prognosegenauigkeit.

Somit sind die vorgeschlagenen SARIMA-Modelle zumindest als Kontrollschitzung,
wenn nicht sogar als bessere Alternative fiir die AKS-Prognosen des kommenden
Jahres sowie fiir die Zwei-Jahres-Prognosen zu empfehlen. Allerdings bleibt einzu-
wenden, dass sich die Prognosegiite der direkten stochastischen Zeitreihenmodelle
erheblich verschlechtert, wenn am Ende des Schéitzzeitraums ein exogener Schock

wie beispielsweise die vergangene Finanzmarktkrise auftritt.
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5. Fazit und Ausblick

Die Steuereinnahmen stellen fiir Bund, Lander und Kommunen die Haupteinnah-
mequelle dar, so dass ihrer Vorausschitzung eine dementsprechend grofse finanzpoli-
tische Bedeutung gebiihrt. In der Bundesrepublik Deutschland werden seit 1955 die
Prognosen des Steueraufkommens vom Arbeitskreis ,Steuerschitzungen® erstellt.
Im Mai erfolgen die Steuerschitzungen fiir den mittelfristigen Zeitraum, das heifst
fiir das laufende Jahr sowie die vier Folgejahre. Kurz vor Abschluss der Haushalts-
beratungen im November finden sowohl eine Uberpriifung der Schitzungen fiir das
laufende Jahr als auch eine Uberarbeitung der Prognose fiir das kommende Jahr
statt. Diese Steuerschitzungen bilden dann die Basis fiir die Ansétze des Haushalts-

gesetzes des Bundes (vgl. Bundesministerium der Finanzen (2005), S. 11).

Durch die Mitarbeit vieler unabhéngiger Experten sollen die Steuerschitzungen al-
lein auf fachlichen Erwégungen basieren und frei von politischer Einflussnahme sein.
So erarbeiten zunéchst acht der Mitglieder, ndmlich die fiinf Wirtschaftsforschungs-
institute, die Bundesbank, der Sachverstindigenrat und das BMF jeweils unabhéngig
voneinander mit eigenen Methoden und Modellen Schitzvorschlige fiir jede Einzel-
steuer. Diese werden vor der Offentlichkeit geheim gehalten und bei der Zusammen-
kunft des AKS so lange diskutiert und angepasst, bis ein Konsens aller Mitglieder
erreicht wird. Allerdings sind die Schitzungen des AKS an die von der Bundes-
regierung vorgegebenen Grundannahmen der gesamtwirtschaftlichen Entwicklung
gebunden (vgl. Bundesministerium der Finanzen (2005), S. 10). Diese so genannten
Eckdaten fiir die kurzfristige Wirtschaftsentwicklung stellen jedoch Zielprojektio-

nen der Bundesregierung dar. Somit ist die mit der Griindung des AKS eigentlich
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angestrebte Objektivierung der Steuerschitzung und Unabhéngigkeit von tagespo-
litischen Ziel- und Wunschvorstellungen fraglich. Jedenfalls besteht das Risiko, dass
allein schon durch den Zielcharakter der gesamtwirtschaftlichen Projektion mehr von
der angestrebten als der zu erwartenden Entwicklung bei den Prognosen ausgegan-
gen wird, was zu einer Tendenz der Uberschitzung des Steueraufkommens fiihren
konnte (vgl. z. B. Gebhardt (2001), S. 129). Die vorliegende Arbeit untersuchte
daher zum einen die Fragestellung, ob die offiziellen Schitzungen des AKS die fiir
eine Prognose wiinschenswerten Eigenschaften der Unverzerrtheit und Informations-
effizienz erfiillen. Zum anderen wurden saisonale ARIMA-Modelle als alternative
Schéatzmethode vorgeschlagen und untersucht, wie treffsicher diese im Vergleich zu

den AKS-Prognosen sind.

Dazu wurde im Grundlagenkapitel zunéchst der institutionelle Rahmen des AKS,
seine Zielsetzung sowie seine Vorgehensweise bei der Erarbeitung der Steuerprogno-
sen vorgestellt. Daraufhin wurde die Vielzahl der Bestimmungsfaktoren des Steuer-
aufkommens geméf Leibrecht (2003) in die Ist- und Soll-Determinanten der Prézi-
sion der Steuerprognose systematisiert und im Detail erldutert. Anschliefend wur-
den die zur Wahl stehenden qualitativen sowie direkten und indirekten quantitativen
Prognosemethoden vorgestellt. Des Weiteren wurden die bei der Steuerprognose auf-
tretenden Probleme in Abhéngigkeit von der Wahl der Prognosemethode und der
zu prognostizierenden Steuerart aufgefiihrt. Der Arbeitskreis ,Steuerschiatzungen®
verwendet vorwiegend indirekte steuerschuldorientierte Verfahren, fiir die zahlreiche
Input-Daten erforderlich sind, die iiberwiegend selbst Prognosen mit entsprechenden

Prognosefehlern darstellen (vgl. von der Lippe (1986)).

Bevor die saisonalen ARIMA-Modelle als alternatives direktes Verfahren vorgeschla-
gen und geschiitzt wurden, erfolgte als Abschluss des zweiten Kapitels ein Uberblick
iiber die bisherigen empirischen Untersuchungen zur Qualitit der AKS-Prognosen.
Zusammenfassend kann festgehalten werden, dass die offiziellen Steuerschéitzungen
des Arbeitskreises ,Steuerschitzungen“ geméf bisheriger Studien als unverzerrt und

weitgehend effizient eingestuft werden konnen (vgl. Becker und Buettner (2007),
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Biittner und Kauder (2008b) und Lehmann (2010)). Dabei gilt allerdings zu beach-
ten, dass alle Autoren nach traditionellem Ansatz separate Tests fiir die jeweils un-
tersuchten Prognosehorizonte durchfiihrten. Auferdem bescheinigen die empirischen
Analysen der letzten 15 Jahre den AKS-Prognosen eine relativ hohe Treffsicher-
heit (vgl. Gebhardt (2001) und Biittner und Kauder (2008b)). Dennoch beobachten
die Autoren hiufiger Uberschitzungen des Steueraufkommens als Unterschitzun-
gen (vgl. Gebhardt (2001), Bundesministerium der Finanzen (2005) und Lehmann
(2010)). AuRerdem kam es immer wieder zu Jahren mit so extremen Uberschiitzun-
gen, dass sich diese enorm auf die Finanzhaushalte aller Ebenen auswirkten und po-
litische Mafnahmen bis hin zu Haushaltssperren im laufenden Fiskaljahr notwendig
machten. Insgesamt fordern fast alle Autoren eine Steigerung der Prognosequalitét
durch weitere Verbesserungen der Schétzmethoden (vgl. Flascha (1985), von der
Lippe (1986) und Gebhardt (2001)). Des Weiteren erzielten Flaschas kurz- und mit-
telfristige ARIMA-Prognosen fiir das Gesamtsteueraufkommen im Zeitraum 1969

bis 1984 eine grofere Treffsicherheit als die offiziellen AKS-Schitzungen.

Im dritten Kapitel wurde zur Prognose des Gesamtsteueraufkommens der Bun-
desrepublik Deutschland ebenfalls diese direkte stochastische Methode als Alterna-
tive vorgeschlagen. Die univariate Zeitreihenanalyse versucht eine Variable allein
durch die Gesetzmifigkeiten ihrer in der Vergangenheit beobachteten Realisatio-
nen zu erkldren und daraus zukiinftige Werte dieser Variablen zu prognostizieren.
Dadurch werden weder vergangene noch fiir die Zukunft prognostizierte Werte er-
klarender Variablen benétigt. Auferdem besteht keine Notwendigkeit, die komplexe
Steuerstruktur, sich &ndernde steuerrechtliche Gegebenheiten bzw. die vielfiltigen
Interdependenzen mit den konjunkturellen Grofen in einem Skonometrischen Mo-
dell abzubilden. Zundchst wurden die der univariaten Zeitreihenanalyse zugrunde
liegenden saisonalen ARIMA-Modelle schrittweise entwickelt. Sodann folgte die Be-
schreibung der Datengrundlage sowie -aufbereitung. Als Datenquelle dienten die
vom Statistischen Bundesamt bereitgestellten Tabellen der Quartalsdaten der kas-
senmifigen Steuereinnahmen der Bundesrepublik Deutschland fiir die Jahre 1961

bis 2010. Um einen moglichen Strukturbruch durch die deutsche Wiedervereinigung
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zu modellieren, wurde auferdem eine Dummyvariable generiert, die fiir alle Quar-
tale ab dem Jahr 1991 den Wert eins annimmt. Des Weiteren wurden aufgrund der
Wihrungsumstellung alle Werte bis 2002 in Euro umgerechnet. Somit lag der weite-
ren Analyse die Zeitreihe des Gesamtsteueraufkommens der BRD fiir alle Quartale

von 1961 bis 2010 in Millionen Euro zugrunde.

Daraufhin wurden anhand der Box-Jenkins-Methode eigene Steuerprognosen er-
stellt. Um eine stationdre Zeitreihe zu erzeugen, waren als Datentransformationen ei-
nerseits die Bildung des natiirlichen Logarithmus der Zeitreihe sowie andererseits die
Bildung der ersten Differenz des logarithmierten Gesamtsteueraufkommens notig.
Fiir die dadurch nédherungsweise generierten Wachstumsraten des Gesamtsteuerauf-
kommens wurden anhand des Box-Jenkins-Verfahrens mogliche Modellspezifikatio-
nen abgeleitet und zahlreiche Modellvarianten geschétzt. Gemék der Informations-
kriterien stellte sich das SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modell als das beste Modell her-
aus, gefolgt vom SARIMA (0,0,1)(1,0,1),-Modell. Als Vergleichsmodell zu den beiden
sparsam parametrisierten Modellen wurde auferdem das SARIMA(2,0,1)(1,0,1)4-
Modell ausgewihlt. Nach Uberpriifung der Residuen wurden sodann fiir jede Mo-
dellvariante unter Verwendung eines Holdout-Sets dynamische Prognosen erstellt.
Dabei wurde der Prognosezeitpunkt schrittweise um ein Quartal erhéht, so dass die
dadurch entstandene Prognosematrix die Prognosen fiir 7" = 40 Prognoseziele fiir
jeweils h = 1 bis h = 16 Prognosehorizonte umfasste. Somit standen der weite-
ren Analyse Prognosewerten des Gesamtsteueraufkommens (in Milliarden Euro) der
BRD fiir 40 Quartale bzw. zehn Jahre, ndmlich vom ersten Quartal 2001 bis zum
vierten Quartal 2010 bei einer wachsenden Schéitzdistanz von bis zu 16 Quartalen be-
ziehungsweise vier Jahren zur Verfiigung. Auferdem wurden auf die gleiche Art und
Weise Prognosematrizen fiir einen maximalen Prognosehorizont von H = 12 (Drei-
Jahres-Prognosen) sowie fiir H = 8 (Zwei-Jahres-Prognosen) und fiir einen maxi-
malen Prognosehorizont von H = 4 (Ein-Jahres-Prognosen) erstellt. Aufgrund von
Schitzproblemen musste das hoher parametrisierte SARIMA(2,0,1)(1,0,1)4-Modell

im Weiteren als Vergleichsmodell verworfen werden.
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Um die Prognosegiite der beiden anderen ausgewéhlten SARIMA-Modelle beurtei-
len zu kénnen, wurde im vierten Kapitel zunichst der gepoolte Modellansatz
geméf Clements et al. (2007) zur Analyse der Prognoserationalitiit, das heift der
Unverzerrtheit und Informationseffizienz, vorgestellt. Wahrend bei der traditionellen
Analyse der Prognoserationalitit nach Mincer und Zarnowitz (1969) sowie Holden
und Peel (1990) typischerweise nur Prognosen mit derselben Schétzdistanz fiir unter-
schiedliche Prognoseziele untersucht werden, stellen Clements et al. (2007) hingegen
einen Ansatz vor, der die Prognosen fiir unterschiedliche Prognoseziele iiber alle
Prognosehorizonte zusammenfiihrt und gemeinsam untersucht. Ausgangspunkt ist
dabei die Zerlegung des Prognosefehlers in die zu testende Verzerrung, den idiosyn-
kratischen Storterm, sowie die aggregierten makro-6konomischen Schocks. Darauf
aufbauend wird die Nullhypothese getestet, dass die Prognosen fiir alle Prognose-
horizonte unverzerrt sind. Als Alternativhypothese kommen zwei unterschiedliche
Varianten in Frage. In Variante I wird angenommen, dass die Verzerrung fiir alle
Prognosehorizonte gleich grof sein muss, wihrend in Variante II horizont-spezifische

Verzerrungen zugelassen werden.

Des Weiteren werden nochmals zwei Modellalternativen unterschieden je nachdem,
welche Annahme beziiglich des idiosynkratischen Stérterms getroffen wird. Entwe-
der wird dieser unter Annahme A als prognose-spezifischer idiosynkratischer Feh-
ler interpretiert, der beispielsweise durch ineffiziente Nutzung von Informationen,
Messfehler oder Fehlspezifikationen im Prognosemodell hervorgerufen wird (vgl. Cle-
ments et al. (2007), S. 124), oder aber unter Annahme B komplett weggelassen. Die
Nullhypothese der Unverzerrtheit wurde bei allen durchgefiihrten Tests sowohl fiir
Variante I als auch Variante II unter jeweils beiden Annahmen getestet, um die
Robustheit des Testergebnisses zu iiberpriifen. Aufserdem wurde die Korrelations-
struktur der Prognosen bzw. Prognosefehler fiir unterschiedliche maximale Progno-
sehorizonte (H = 4,8,12,16) entwickelt. Ferner wurde beim Test auf Informations-
effizienz als Fall 1 einerseits die Informationsmenge der Anderungen gleichbleibender

aufeinanderfolgender Prognosehorizonte fiir verschiedene vergangene Prognoseziele
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betrachtet. Andererseits wurde als Fall 2 die Informationsmenge der vergangenen

Anderungen der Prognosen desselben Prognoseziels beriicksichtigt.

Sowohl die Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des bevor-
zugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells als auch diejenigen anhand des alternativen
SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells erwiesen sich bei einem maximalen Prognosehori-
zont von bis zu drei Jahren (H = 4,8,12) fiir alle betrachteten Modellvarianten
sowie unter allen Annahmen als unverzerrt. Die Testentscheidungen fiir die Vier-
Jahres-Prognosen hingen dagegen von den Modellannahmen ab, so dass fiir den
maximalen Prognosehorizont H = 16 keine robusten Testergebnisse resultierten.
Aufserdem erwiesen sich die Prognosen mit einem maximalen Prognosehorizont von
bis zu zwei Jahren (H = 4, 8) fiir beide untersuchten Informationsmengen und unter
allen betrachteten Modellannahmen als effizient. Wird der maximale Prognoseho-
rizont jedoch auf H = 12 erhoht, hat die Wahl der zu Grunde liegenden Informa-
tionsmenge einen malfsgeblichen Einfluss auf die Testentscheidung. So implizierten
die Ergebnisse, dass die Drei-Jahres-Prognosen auch dann noch effizient sind, wenn
die Anderungen der Prognosen gleichbleibender aufeinanderfolgender Prognoseho-
rizonte fiir verschiedene vergangene Prognoseziele (Fall 1) als zugrunde liegende
Informationsmenge beriicksichtigt wird. Wird aber als Informationsmenge die ver-
gangenen Anderungen der Prognosen desselben Prognoseziels (Fall 2) betrachtet,
erwiesen sich die SARIMA-Prognosen mit einem maximalen Prognosehorizont von

H = 12 als ineffizient.

Somit konnten die eigenen SARIMA-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der
BRD bei einem maximalen Prognosehorizont von bis zu zwei Jahren als unver-
zerrt und effizient beurteilt werden, so dass sie im Sinne der beiden betrachteten
Informationsmengen auch als rational bezeichnet werden kénnen. Wird der maxi-
male Prognosehorizont jedoch auf drei Jahre erhoht, erwiesen sich die unverzerrten
SARIMA-Prognosen nur noch im Sinne der zuerst beriicksichtigten Informations-

menge als effizient und damit auch als rational.
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In der vorliegenden Arbeit wurden die Mai-Prognosen des Arbeitskreises ,Steuer-
schitzungen® erstmalig ebenfalls gemaft des gepoolten Ansatzes von Clements et al.
(2007) auf ihre Prognoserationalitét hin untersucht. Die Testentscheidungen, ob die
AKS-Prognosen verzerrt sind, hingen dabei allerdings durchweg von den getroffenen
Modellannahmen ab. Wurde in der Alternativhypothese nédmlich unterstellt, dass
die Verzerrung fiir alle Prognosehorizonte gleich grofs sein muss (Variante I), konn-
te die Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen in allen betrachteten Fal-
len eindeutig nicht verworfen werden. Wenn in der Alternativhypothese hingegen
horizont-spezifische Verzerrungen zugelassen wurden (Variante II), dann erwiesen
sich die untersuchten Prognosen lediglich im Modell mit idiosynkratischem Stor-
term (Annahme A) als unverzerrt. Dabei resultierte allerdings ein negativer Schétz-
wert fiir dessen Varianz. Wurde diese deshalb gleich Null gesetzt (Annahme B),
erwiesen sich die AKS-Prognosen dagegen als (negativ) verzerrt. Dieses Ergebnis
widerspricht zwar den bisherigen empirischen Ergebnissen von Becker und Buettner
(2007), Biittner und Kauder (2008b) und Lehmann (2010). Diese Autoren fiihrten
den traditionellen Test auf Unverzerrtheit aber lediglich einzeln fiir bestimmte Pro-

gnosehorizonte durch, anstatt fiir alle Prognosehorizonte gemeinsam zu testen.

Auch beim Test auf Informationseffizienz wurden fiir die Prognosen des Arbeits-
kreises ,Steuerschitzungen“ keine robusten Testergebnisse erzielt. In den meisten
Fillen erwiesen sich die AKS-Prognosen zwar als effizient, die Testentscheidungen
hingen dabei allerdings von den getroffenen Modellannahmen, der Wahl des Signi-
fikanzniveaus und in besonderem Mafe von der genauen Auswahl der Stichprobe
ab. Wurden nadmlich alle Prognosen, die 1991 nach der Wiedervereinigung unter
mangelhafter Datengrundlage erstellt worden sind, aus der Analyse ausgeschlossen,
so verbesserten sich einerseits die Testergebnisse eindeutig, wenn als zugrunde lie-
gende Informationsmenge die Anderungen der Prognosen gleichbleibender aufeinan-
derfolgender Prognosehorizonte fiir verschiedene vergangene Prognoseziele (Fall 1)
betrachtet wurden. Wurden dagegen als zugrunde liegende Informationsmenge die
vergangenen Anderungen der Prognosen desselben Prognoseziels (Fall 2) beriicksich-

tigt, erwiesen sich die AKS-Prognosen teilweise nicht mehr als effizient, wenn alle
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Prognosen, die 1991 erstellt worden sind, aus der Analyse ausgeschlossen wurden.
Schon aufgrund der signifikanten Verzerrung im Modell mit den plausibelsten An-
nahmen sind die offiziellen Prognosen des Arbeitskreises ,,Steuerschiatzungen” somit

geméls des gepoolten Ansatzes nicht als rational einzustufen.

Abschliefsend wurde in Kapitel 4 anhand deskriptiver Giitemafe eine vergleichen-
de horizontale, vertikale sowie gepoolte Treffsicherheitanalyse der SARIMA- sowie
AKS-Prognosen fiir die Jahre 2001 bis 2010 durchgefiihrt. Dabei zeigte sich, dass
die Ergebnisse stark von der Vorgehensweise der Kumulation der Quartalsprogno-
sen zu Jahresprognosen abhdngen. Wurde namlich fiir die SARIMA-Prognosen der
gleiche Informationsstand zum moglichst dhnlichen Prognosezeitpunkt wie fiir die
Mai-Sitzungen des Arbeitskreises ,Steuerschétzungen® vorausgesetzt, erzielten die
AKS-Prognosen fast durchweg eine hohere Prognosegenauigkeit als die Schéitzungen

der SARIMA-Modelle.

Wurde dagegen fiir die als Alternative vorgeschlagene SARIMA-Schétzmethode die
Verwendung aller verfiigharer Informationen zu allen Prognosezeitpunkten erlaubt,
verbesserte sich die Prognosegenauigkeit der SARIMA-Schétzungen in nahezu al-
len Féllen erheblich. Insgesamt kann dann von einer vergleichbaren Prognosegiite
der AKS-Prognosen sowie der SARIMA-Schitzungen ausgegangen werden. Dabei
zeigte sich aukerdem deutlich, dass sich die direkten stochastischen Zeitreihenmo-
delle vor allem fiir die kurzfristige Prognose eignen, wihrend der AKS fiir lingere
Schitzdistanzen besser prognostizierte. So wiesen die berechneten Giitemale auf ei-
ne hohere Treffsicherheit der SARIMA-Prognosen fiir die Prognosehorizonte h = 2
und h = 3 hin, wihrend sie fiir die Drei- und Vier-Jahres-Prognosen (h = 4 und
h = 5) den AKS-Prognosen eine héhere Prognosegenauigkeit bescheinigten. Diesbe-
ziiglich wurde also das Ergebnis von Flascha (1985) fiir den Untersuchungszeitraum
2001 bis 2010 bestétigt. Des Weiteren zeigte sich, dass sich die Prognosegiite der
direkten stochastischen Zeitreihenmodelle erheblich verschlechtert, wenn am Ende
des Schétzzeitraums ein exogener Schock wie beispielsweise die vergangene Finanz-

marktkrise auftritt.
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Zusammenfassend kann also festgehalten werden, dass die signifikante (negative)
Verzerrung der AKS-Prognosen im plausibelsten Modell die in der Literatur be-
fiirchtete Tendenz zur Uberschitzung des Steueraufkommens durch den AKS (vgl.
z. B. Gebhardt (2001), S. 129) bestétigt. Die Ursache dieser Verzerrung bleibt al-
lerdings ungeklart. Zukiinftige Forschung kénnte beispielsweise untersuchen, ob die
Prognosefehler der vorgegebenen gesamtwirtschaftlichen Eckdaten die durchschnitt-
liche Uberschitzung des Steueraufkommens im gepoolten Modell nach sich ziehen.
Auferdem wére von Interesse, ob es bei der Steuerschitzung zu einer direkten poli-
tischen Einflussnahme kommt. Becker und Buettner (2007) stellten in ihrer Analyse
der Mai-Prognosen fiir das laufende Jahr (h = 1) bereits fest, dass der AKS in Wahl-
jahren das Gesamtsteueraufkommen tendenziell unterschitzt. Gepriift werden sollte
dariiber hinaus, ob sich dieses Ergebnis auch bestétigt, wenn geméf des gepoolten
Ansatzes alle Prognosehorizonte zusammen untersucht werden. Grundsitzlich wére
im Hinblick auf zukiinftige Forschung eine Erh6hung der Transparenz in Bezug auf
die vom AKS verwendeten Methoden der Steuerschitzung wiinschenswert. Nur so
konnten die veroffentlichten Endergebnisse von Aufsenstehenden nachvollzogen wer-
den, und es konnten dementsprechend gezielte Anmerkungen und Empfehlungen fiir

eine Verbesserung der Schitzmethoden eingebracht werden.

Im Gegensatz zu den AKS-Prognosen erwiesen sich die mit der als Alternative vor-
geschlagenen SARIMA-Schitzmethode erstellten Ein- und Zwei-Jahres-Prognosen
unter allen getroffenen Annahmen als unverzerrt und effizient. Auferdem erzielten
sie eine hohere Treffsicherheit als die offiziellen Steuerschétzungen, so dass die An-
wendung der direkten stochastischen Zeitreihenmodelle fiir die kurze Frist von bis
zu zwei Jahren generell durchaus zu empfehlen ist. Fiir die Drei- und Vier-Jahres-
Prognosen bescheinigten die durchgefiihrten Analysen dagegen den Prognosen des
Arbeitskreises ,,Steuerschitzungen“ eine hohere Prognosegiite, so dass die SARIMA-
Modelle fiir die mittelfristige Steueraufkommensprognose demzufolge nicht als Al-

ternative geeignet zu sein scheinen.
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Im Hinblick auf zukiinftige Forschung steht jedoch noch einerseits die Frage offen,
inwiefern die Prognosegiite der SARIMA-Schéitzungen von der Steuerart abhingt.
So konnte beispielsweise gepriift werden, ob die direkten stochastischen Zeitreihen-
modelle zur Prognose der Verbrauchssteuern besser geeignet sind als diejenigen des
AKS. Des Weiteren konnte versucht werden, eine geeignete Variable zur Abbildung
der wirtschaftlichen Entwicklung, wie z. B. ein Konjunkturindikator, in das Zeitrei-
henmodell mit aufzunehmen. Im einfachsten Fall konnte die Modellierung durch
die so genannten (saisonalen) ARIMAX-Modelle erfolgen. Alternativ konnte unter-
sucht werden, ob zwischen der Zeitreihe des Steueraufkommens und derjenigen der
Konjunkturvariablen eine Kointegrationsbeziehung besteht. In diesem Fall sollten
die Prognosen des Steueraufkommens anhand eines (Vektor-)Fehlerkorrekturmodells
(VECM) ermittelt werden, um anschliefend ihre Treffsicherheit mit derjenigen der
AKS-Schitzungen zu vergleichen.

Bei der Analyse der Prognosegenauigkeit wire auferdem noch von Interesse, wie sich
die Annahme einer asymmetrischen Verlustfunktion auf die Ergebnisse auswirken
wiirde. SchlieRlich stehen vor allem starke Uberschitzungen des Steueraufkommens,
die entweder zu drastischen Sparmafsnahmen oder zu einer hoheren Staatsverschul-
dung als vorgesehen fiihren, bei der Offentlichkeit und den Wihlern besonders in

der Kritik.
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A. Ergebnistabellen und

Schaubilder zu den
SARIMA-Schatzungen

Tabelle A.1.: Schitzergebnisse des SARIMA(1,0,0)(1,0,1),-Modells

Y, Koeffizient Standardfehler p-Wert
c 0,012 0,042 0,772
Y1 -0,233 0,055 0,000
Y 4 0,985 0,012 0,000
€ty -0,563 0,061 0,000

Schitzergebnisse des SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells: (1 — ¢1L)(1 — ¢4 L)Y, = ¢+ (1 — 04L%)ey.
Zur Bestimmung des Maximums sind 17 Iterationen notwendig. Die Stichprobe umfasst die 199
Wachstumsraten des Gesamtsteueraufkommens der BRD vom zweiten Quartal 1961 bis zum vierten
Quartal 2010. Die Schitzwerte fiir die Koeflizienten der Konstanten, ¢, des nicht-saisonalen AR(1)-
Terms, ¢, des saisonalen AR(1)-Terms, b4, des saisonalen MA(1)-Terms, 0, der dazugehorigen

Standardfehler sowie p-Werte sind auf drei Nachkommastellen gerundet.
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Tabelle A.2.: Schitzergebnisse des SARIMA (0,0,1)(1,0,1),-Modells

Y, Koeffizient Standardfehler p-Wert
c 0,012 0,042 0,769
€1 -0,225 0,049 0,000
Y4 0,985 0,012 0,000
€4 4 -0,571 0,062 0,000

Schiitzergebnisse des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells: (1 — ¢4 L*)Y; = ¢+ (1 — 01L)(1 — 04 L% )e;.
Zur Bestimmung des Maximums sind 14 Iterationen notwendig. Die Stichprobe umfasst die 199
Wachstumsraten des Gesamtsteueraufkommens der BRD vom zweiten Quartal 1961 bis zum vierten
Quartal 2010. Die Schitzwerte fiir die Koeffizienten der Konstanten, ¢, des nicht-saisonalen MA(1)-
Terms, 6;, des saisonalen AR(1)-Terms, ¢4, des saisonalen MA(1)-Terms, 0, der dazugehdrigen
Standardfehler sowie p-Werte sind auf drei Nachkommastellen gerundet.

Tabelle A.3.: Schitzergebnisse des SARIMA(2,0,1)(1,0,1),-Modells

Y, Koeffizient Standardfehler p-Wert

c 0,013 0,009 0,156
Y1 0,711 0,064 0,000
Y o 0,167 0,082 0,043
€41 -0,977 0,032 0,000
Y4 0,983 0,013 0,000
€4 -0,513 0,068 0,000

Schétzergebnisse des SARIMA(2,0,1)(1,0,1)4-Modells:

(1 — ¢1L)(1 — ¢2L)(1 — ¢4L4)}/t =c+ (1 — 91[4)(1 — 94[/4)525.

Zur Bestimmung des Maximums sind 27 Iterationen notwendig. Die Stichprobe umfasst die 199
Wachstumsraten des Gesamtsteueraufkommens der BRD vom zweiten Quartal 1961 bis zum vier-
ten Quartal 2010. Die Schitzwerte fiir die Koeffizienten der Konstanten, ¢, des nicht-saisonalen
AR(1)-Terms, 1, des nicht-saisonalen AR(2)-Terms, b2, des nicht-saisonalen MA(1)-Terms, 6,
des saisonalen AR(1)-Terms, ¢4, des saisonalen MA(1)-Terms, 64, der dazugehdrigen Standardfeh-
ler sowie p-Werte sind auf drei Nachkommastellen gerundet.
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Abbildung A.1.: Abbildung der empirischen ACF sowie der empirischen PACF des
SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells
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Abbildung A.2.: Abbildung der empirischen ACF sowie der empirischen PACF des
SARIMA(2,0,1)(1,0,1)4-Modells
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B. Ergebnistabellen zur Analyse
der SARIMA-Prognosen

Tabelle B.1.: Regressionsergebnisse der horizont-spezifischen Verzerrun-
gen der Prognosen anhand des bevorzugten Modells mit

H=1
Annahme A Annahme B
h ay, se(ay,) p-Wert se(ay,) p-Wert
1 -0,60 0,82 0,47 0,76 0,43
2 -1,07 1,50 0,48 1,52 0,48
3 21,54 2,20 0,49 2,97 0,50
4 22,40 2.91 0,41 3,01 0,43

Regressionsergebnisse der horizont-spezifischen Verzerrungen beim Test auf Unverzerrtheit der
Prognosen anhand des ersten Modells mit H = 4, anhand der Regressionsgleichung e = (ir ®
Iy) o + v. Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e¢,, An-
nahme B diejenige ohne idiosynkratischen Stoérterm. Fiir jedes h sind unter beiden Annahmen
die Werte der geschitzten horizont-spezifischen Verzerrungen &, ihrer Standardfehler se(dy,) so-
wie die entsprechenden p-Werte der einzelnen t-Tests auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die
Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des
SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliar-
den Euro.
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Tabelle B.2.: Ergebnisse des t-Tests fiir das Alternativmodell und
Variante I mit H =4

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:a=0 (Modell mit e,) (Modell ohne £4,)
Q -1,46 -1,46
se(&) 1,80 1,88
p-Wert 0,42 0,44

o2 6,70 N

52 21,07 23,31

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1, ..., 4 Progno-
sehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich groken Verzerrung iiber alle Prognosehori-
zonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e,
Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte der
geschitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(@), der entsprechende p-Wert des t-Tests sowie
die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe um-
fasst die gepoolten Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro anhand
des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010.

Tabelle B.3.: Ergebnisse des F-Tests fiir das Alternativmodell und
Variante II mit H =4

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hy: o' =0 (Modell mit &4,) (Modell ohne &,)
F-Statistik 0,24 1,84
p-Wert 0,92 0,12

52 6,50 -

52 20,98 23,14

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,...,4
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante II).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e;;,, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkom-
mastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des Gesamtsteueraufkommens
der BRD in Milliarden Euro anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells vom ersten Quartal 2001
bis zum vierten Quartal 2010.
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Tabelle B.4.: Regressionsergebnisse der horizont-spezifischen Verzerrun-
gen der Prognosen anhand des bevorzugten Modells mit

H=28
Annahme A Annahme B
h ap se(ay,) p-Wert se(ay,) p-Wert
1 -0,56 0,84 0,51 0,78 0,47
2 -1,06 1,57 0,50 1,56 0,50
3 -1,57 2,31 0,50 2,32 0,50
4 -2,48 3,05 0,42 3,08 0,42
5 -3,42 3,79 0,37 3,84 0,37
6 -4,17 4,52 0,36 4,59 0,36
7 -4,44 5,25 0,40 5,33 0,40
8 -4,83 5,96 0,42 6,06 0,43

Regressionsergebnisse der horizont-spezifischen Verzerrungen beim Test auf Unverzerrtheit der
Prognosen anhand des ersten Modells mit H = 8, anhand der Regressionsgleichung e = (ir ®
Ig) o™ +v. Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm &4, An-
nahme B diejenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir jedes h sind unter beiden Annahmen
die Werte der geschétzten horizont-spezifischen Verzerrungen &y, ihrer Standardfehler se(ay,) so-
wie die entsprechenden p-Werte der einzelnen t-Tests auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die
Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des
SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliar-
den Euro.
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Tabelle B.5.: Ergebnisse des t-Tests fiir das Alternativmodell und
Variante I mit H =8

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:a=0 (Modell mit &4,) (Modell ohne &4,)
Qa -2,86 -2,86
se(&) 3,37 3,43
p-Wert 0,40 0,40

52 4,88 -

52 23,75 24,61

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1, ..., 8 Progno-
sehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofien Verzerrung iiber alle Prognosehori-
zonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm ey,
Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte der ge-
schitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des ¢-Tests sowie die
beiden Varianzschitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die
gepoolten Prognosen des Gesamtsteuerautkommens der BRD anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-
Modells vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.

Tabelle B.6.: Ergebnisse des F-Tests fiir das Alternativimodell und
Variante II mit H =8

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:aff =0 (Modell mit &4,) (Modell ohne g4,)
F-Statistik 0,36 1,86
p-Wert 0,94 0,07

52 2,08 -

52 23,86 24,23

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,...,8
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante IT).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e4,, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkom-
mastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des Gesamtsteueraufkommens
der BRD anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten
Quartal 2010 in Milliarden Euro.
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Tabelle B.7.: Regressionsergebnisse der horizont-spezifischen Verzerrun-
gen der Prognosen anhand des bevorzugten Modells mit

H =12
Annahme A Annahme B
h ayp, se(dy,) p-Wert se(dy,) p-Wert
1 20,22 0,58 0,71 0,88 0,81
2 20,65 1,68 0,70 1,76 0,71
3 1,31 2,63 0,62 2,62 0,62
4 -2,42 3,54 0,50 3,48 0,49
Y -3,53 4,44 0,43 4,33 0,42
6 -4,51 2,32 0,40 0,17 0,38
7 5,15 6,19 0,41 6,01 0,39
8 5,65 7,06 0,42 6,84 0,41
9 -0,87 7,91 0,46 7,66 0,44
10 -6,05 8,76 0,49 8,47 0,48
11 -6,06 9,60 0,53 9,27 0,51
12 6,41 10,42 0,54 10,07 0,52

Regressionsergebnisse der horizont-spezifischen Verzerrungen beim Test auf Unverzerrtheit der
Prognosen anhand des ersten Modells mit I = 12, anhand der Regressionsgleichung e =
(it ® Iy) o™ +v. Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e,
Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir jedes h sind unter beiden Annahmen
die Werte der geschétzten horizont-spezifischen Verzerrungen &, ihrer Standardfehler se(dy,) so-
wie die entsprechenden p-Werte der einzelnen ¢-Tests auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die
Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des
SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliar-
den Euro.
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Tabelle B.8.: Ergebnisse des t-Tests fiir das Alternativmodell und
Variante I mit H = 12

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hp:aa=0 (Modell mit &4,) (Modell ohne £4,)
Qa -4,03 -4,03
se(&) 5,70 5,50
p-Wert 0,48 0,46

o2 (-19,71) -

o2 33,55 31,18

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen iiber alle Prognoseho-
rizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofsen Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte
(Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm ey, An-
nahme B diejenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte der ge-
schitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des t-Tests sowie die
beiden Varianzschéitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die
gepoolten Prognosen des Gesamtsteuerautkommens der BRD anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-
Modells vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.

Tabelle B.9.: Ergebnisse des F-Tests fiir das Alternativimodell und
Variante Il mit H = 12

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:aff =0 (Modell mit e4,) (Modell ohne £4,)
F-Statistik 0,19 1,42
p-Wert 0,999 0,15

o2 (-28,11) —

o2 34,10 30,73

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,...,12
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante IT).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e4,, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschitzer 62 und 62 auf zwei bezie-
hungsweise drei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells vom ersten Quar-
tal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.
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Tabelle B.10.: Ergebnisse des ¢-Tests fiir das Alternativmodell und
Variante I mit H = 16

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:aa=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne &4,)
a -4,88 -4,88
se(&) 8,36 7,83
p-Wert 0,56 0,53

o2 (-59,34) -

52 43,53 38,13

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen iiber alle Prognoseho-
rizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofien Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte
(Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm ey, An-
nahme B diejenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte der ge-
schatzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des ¢-Tests sowie die
beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die
gepoolten Prognosen des Gesamtsteuerauftkommens der BRD anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-
Modells vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.

Tabelle B.11.: Ergebnisse des ['-Tests fiir das Alternativimodell und
Variante Il mit H = 16

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hy: o =0 (Modell mit &4,) (Modell ohne &,)
F-Statistik 0,14 9,88
p-Wert 0,99997 0,00001

&2 (-71,79) -

52 44,27 37,74

u

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,...,16
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante IT).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschitzer 62 und 62 auf zwei bezie-
hungsweise fiinf Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen
des Gesamtsteuerautkommens der BRD anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells vom ersten
Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.
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Tabelle B.12.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz ge-
méf} Fall 1 der Prognosen mit H = 4 anhand des Alternativ-

modells
Annahme A Annahme B
h A se(¥) p-Wert se(9) p-Wert
2 -0,01 0,27 0,97 0,22 0,96
3 -0,07 0,26 0,80 0,21 0,75
4 -0,09 0,16 0,60 0,14 0,53

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir h = 2, 3,4, anhand
der Regressionsgleichung: ry.p—1,, = Y7ri—1;h—1;0 + 0 + wy (Fall 1). Annahme A bezeichnet die
Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm €45, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen
Storterm. Fiir jedes h sind unter beiden Annahmen die Werte des geschitzten Koeffizienten 4,
seines Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei Nachkommastellen
gerundet. Die Stichprobe umfasst die Prognosen des Gesamtsteuerautkommens der BRD anhand
des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in
Milliarden Euro.

Tabelle B.13.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz ge-
mifs Fall 1 der Prognosen mit 7 = 4 anhand des Alternativ-
modells

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

3 -0,06 -0,06 0,07 0,07
se(%) 0,18 0,17 0,18 0,17
p-Wert 0,72 0,70 0,71 0,70

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseflizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r=vr_1+0dq4+w (Fall 1). Fiir Variante I (gleich grofie Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) und
Variante II (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit idio-
synkratischem Storterm ,5,) sowie unter Annahme B (Modell ohne &,) die Werte des geschétzten
Koeffizienten 9, seines Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des ¢-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des Gesamtsteuer-
aufkommens der BRD anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells mit H = 4 vom ersten Quartal
2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.
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Tabelle B.14.: Ergebnisse des separaten Tests auf Informationseffizienz ge-
mafl Fall 2 der Prognosen mit // = 4 anhand des Alternativ-

modells
Annahme A Annahme B
h o se(¥) p-Wert se(¥) p-Wert
2 0,06 0,16 0,70 0,14 0,64

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz fiir h = 2, anhand der Regres-
sionsgleichung: r.n—1;n = ¥ tsht1:h42 + 0 +wy (Fall 2). Annahme A bezeichnet die Modellvariante
mit idiosynkratischem Storterm e4,, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Storterm. Der
Wert des geschitzten Koeffizienten 9, seines Standardfehlers se(%) sowie der entsprechende p-Wert
des t-Tests sind fiir beide Annahmen auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst
die Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells
mit H = 4 vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.
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Tabelle B.15.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz ge-
mifs Fall 1 der Prognosen mit 7 = 8 anhand des Alternativ-

modells
Annahme A Annahme B
h o se(¥) p-Wert se(9) p-Wert
2 -0,005 0,26 0,98 0,22 0,98
3 -0,063 0,25 0,80 0,22 0,77
4 -0,059 0,16 0,71 0,14 0,66
5 -0,055 0,17 0,75 0,14 0,71
6 -0,153 0,18 0,41 0,16 0,33
7 -0,149 0,18 0,40 0,15 0,33
8 -0,167 0,13 0,21 0,11 0,14

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseftizienz, separat fiir h = 2, ..., 8, anhand
der Regressionsgleichung: ry.p—1,, = Y7re—1;n—1;0 + 0 + wy (Fall 1). Annahme A bezeichnet die
Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm €5, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen
Storterm. Fiir jedes h sind unter beiden Annahmen die Werte des geschiitzten Koeffizienten 4 auf
drei, diejenigen seines Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die Prognosen des Gesamtsteueraufkommens
der BRD anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells mit H = 8 vom ersten Quartal 2001 bis zum
vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.
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Tabelle B.16.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz ge-
mifs Fall 1 der Prognosen mit H = 8 anhand des Alternativ-

modells

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

ol -0,11 -0,11 -0,11 -0,11
se(9) 0,14 0,14 0,14 0,14
p-Wert 0,46 0,45 0,44 0,44

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r =~r_1+0q+w (Fall 1). Fiir Variante I (gleich grofse Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) und
Variante II (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit idio-
synkratischem Stérterm £;5,) sowie unter Annahme B (Modell ohne &;,) die Werte des geschiitzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des Gesamtsteuer-
aufkommens der BRD anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells mit H = 8 vom ersten Quartal
2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.
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Tabelle B.17.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz ge-
méifs Fall 2 der Prognosen mit H = 8 anhand des Alternativ-

modells
Annahme A Annahme B
h A se(9) p-Wert se(9) p-Wert
2 0,067 0,16 0,67 0,13 0,62
3 -0,003 0,17 0,99 0,14 0,98
4 0,046 0,16 0,78 0,14 0,74
5 0,087 0,18 0,63 0,15 0,57
6 0,093 0,13 0,47 0,11 0,40

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir h = 2,...,6, an-
hand der Regressionsgleichung: 7.—1.n, = 7 rt;n+1,n+2 + 0 +wy (Fall 2). Annahme A bezeichnet die
Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen
Storterm. Fiir jedes h sind unter beiden Annahmen die Werte des geschiitzten Koeffizienten 4 auf
drei, seines Standardfehlers se(4) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei Nachkom-
mastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD
anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells mit H = 8 vom ersten Quartal 2001 bis zum vierten
Quartal 2010 in Milliarden Euro.
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Tabelle B.18.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz ge-
mafl Fall 2 der Prognosen mit 7 = 8 anhand des Alternativ-

modells

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

3 0,06 0,06 0,06 0,06
se(¥) 0,13 0,13 0,13 0,13
p-Wert 0,64 0,63 0,63 0,62

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r =y r_1+0q+w (Fall 2). Fiir Variante I (gleich grofie Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) und
Variante II (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit idio-
synkratischem Storterm e45,) sowie unter Annahme B (Modell ohne ;},) die Werte des geschétzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des Gesamtsteuer-
aufkommens der BRD anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells mit H = 8 vom ersten Quartal
2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.
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Tabelle B.19.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz ge-
méafl Fall 1 der Prognosen mit H = 8 anhand des Alternativ-

modells
Annahme B
h A se(9) p-Wert
2 0,08 0,22 0,72
3 0,05 0,23 0,83
4 0,02 0,14 0,91
5 0,002 0,16 0,99
6 -0,01 0,15 0,92
7 -0,11 0,15 0,48
8 -0,16 0,11 0,17
9 -0,15 0,12 0,21
10 -0,12 0,11 0,30
11 -0,09 0,11 0,42
12 -0,10 0,09 0,27

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir h = 2,...,12, an-
hand der Regressionsgleichung: ry.p—1,, = y7ri—1;h—1;n + 6 +w; (Fall 1). Annahme A bezeichnet
die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm 45, Annahme B diejenige ohne idiosynkrati-
schen Storterm. Fiir jedes h sind unter beiden Annahmen die Werte des geschitzten Koeffizienten
4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des t-Tests auf zwei bzw. drei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die Prognosen des Gesamtsteueraufkommens
der BRD anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells mit H = 12 vom ersten Quartal 2001 bis

zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.
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Tabelle B.20.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz ge-
mafl Fall 1 der Prognosen mit H = 12 anhand des Alterna-
tivimodells

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

ol -0,08 -0,08 -0,08 -0,08
se(9) 0,11 0,12 0,11 0,12
p-Wert 0,48 0,50 0,46 0,48

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r=yr_1+ 04 +w (Fall 1). Fiir Variante I (gleich grofe Verzerrung iiber alle Prognosehorizon-
te) und Variante IT (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit
idiosynkratischem Storterm ey,) sowie unter Annahme B (Modell ohne e4) die Werte des geschiitz-
ten Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des ¢-Tests auf
zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des Gesamt-
steueraufkommens der BRD anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells mit H = 12 vom ersten
Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.
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Tabelle B.21.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz ge-
mifl Fall 2 der Prognosen mit 7 = 12 anhand des Alterna-

tivmodells
Annahme B
h A se(¥) p-Wert
2 0,26 0,14 0,073
3 0,22 0,15 0,154
4 0,18 0,13 0,187
5 0,23 0,15 0,125
6 0,35 0,11 0,003
7 0,28 0,12 0,024
8 0,28 0,11 0,015
9 0,27 0,11 0,017
10 0,32 0,09 0,001

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir h = 2, ..., 10, an-
hand der Regressionsgleichung: ri.p—1., = ¥ rept1;h42 + 6 +wp (Fall 2). Annahme A bezeichnet
die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e;5,, Annahme B diejenige ohne idiosynkrati-
schen Storterm. Fiir jedes h sind unter beiden Annahmen die Werte des geschitzten Koeffizienten
4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des t-Tests auf zwei bzw. drei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die Prognosen des Gesamtsteueraufkommens
der BRD anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells mit H = 12 vom ersten Quartal 2001 bis
zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.
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Tabelle B.22.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz ge-
mafl Fall 2 der Prognosen mit H = 12 anhand des Alterna-
tivimodells

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

3 0,28 0,28 0,28 0,28
se(%) 0,10 0,11 0,10 0,11
p-Wert 0,01 0,01 0,01 0,01

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r=yr_1+ 04 +w (Fall 2). Fiir Variante I (gleich grofe Verzerrung iiber alle Prognosehorizon-
te) und Variante IT (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit
idiosynkratischem Storterm ey,) sowie unter Annahme B (Modell ohne e4) die Werte des geschiitz-
ten Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des ¢-Tests auf
zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten Prognosen des Gesamt-
steueraufkommens der BRD anhand des SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells mit H = 12 vom ersten
Quartal 2001 bis zum vierten Quartal 2010 in Milliarden Euro.
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C. Ergebnistabellen zur Analyse

der AKS-Prognosen

Tabelle C.1.: Regressionsergebnisse der horizont-spezifischen Verzerrun-

gen der AKS-Prognosen mit H =4

Annahme A Annahme B
h ap, se(ay,) p-Wert se(ap,) p-Wert
1 0,97 1,32 0,46 3,83 0,80
2 -4,00 7,99 0,62 7,60 0,60
3 -11,34 12,86 0,38 11,32 0,32
4 -16,90 17,46 0,34 15,00 0,26

Regressionsergebnisse der horizont-spezifischen Verzerrungen beim Test auf Unverzerrtheit der
AKS-Prognosen mit H = 4, anhand der Regressionsgleichung e = (ir ® Ix)afl + v. Annahme
A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm ., Annahme B diejenige ohne
idiosynkratischen Storterm. Fiir jedes h sind unter beiden Annahmen die Werte der geschétzten
horizont-spezifischen Verzerrungen &y, ihrer Standardfehler se(&j) sowie die entsprechenden p-
Werte der einzelnen t-Tests auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die
gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre

1981 bis 2010.
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Tabelle C.2.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit H =3

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:a=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne e4,)
Qa -4,79 -4,79
se(&) 8,72 6,99
p-Wert 0,58 0,50

o2 (-609,30) —

o2 637,83 376,70

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1,2,3 Pro-
gnosehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofsen Verzerrung iiber alle Prognose-
horizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm
€th, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte
der geschétzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des ¢-Tests
sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro
fiir die Jahre 1981 bis 2010.

Tabelle C.3.: Ergebnisse des F-Tests fiir Variante II mit H =3

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hy: o =0 (Modell mit &4,) (Modell ohne &,)
F-Statistik 0,26 16,58
p-Wert, 0,85 0,0000

652 (-625,19) —

o2 632,99 365,05

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,2,3
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante II).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei beziehungs-
weise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Furo fiir die Jahre 1981 bis 2010.
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Tabelle C.4.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit H = 2

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:a=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne £4,)
Qa -1,52 -1,52
se(&) 5,23 4,09
p-Wert 0,77 0,71

52 (-384,67) -

52 457,24 226,44

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1,2 Progno-
sehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofsen Verzerrung iiber beide Prognoseho-
rizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm
€th, Annahme B digjenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte
der geschétzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des ¢-Tests
sowie die beiden Varianzschitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro
fiir die Jahre 1981 bis 2010.

Tabelle C.5.: Ergebnisse des F-Tests fiir Variante II mit H = 2

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hy: ol =0 (Modell mit &4,) (Modell ohne &,)
F-Statistik 0,17 35,41
p-Wert 0,84 0,0000

63 (-390,86) -

o2 457,24 222,73

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,2
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante IT).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e,, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei beziehungs-
weise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des
Gesamtsteuerautkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1981 bis 2010.
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Tabelle C.6.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit = 5 ohne 1990

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:a=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne e4,)
Q -11,55 -11,55
se(&) 13,04 11,56
p-Wert 0,38 0,32

o2 (-510,45) -

o2 605,62 466,40

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir o = 1,...,5 Pro-
gnosehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofsen Verzerrung iiber alle Prognose-
horizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm
€th, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte
der geschétzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des t-Tests
sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro
fiir die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis 2010.

Tabelle C.7.: Ergebnisse des F-Tests fiir Variante II mit 4 =5 ohne 1990

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hy: o =0 (Modell mit &4,) (Modell ohne &,)
F-Statistik 0,25 7,82
p-Wert, 0,94 0,0000

62 (-585,49) —

o2 604,76 445,08

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,...,5
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante II).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei beziehungs-
weise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis
2010.
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Tabelle C.8.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit 7 = 4 ohne 1990

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:a=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne £4,)
Qa -8,43 -8,43
se(@) 10,98 9,32
p-Wert 0,44 0,37

52 (-577,50) -

52 624,59 432,09

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir o = 1,...,4 Pro-
gnosehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofien Verzerrung iiber alle Prognose-
horizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm
€th, Annahme B digjenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte
der geschitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des ¢-Tests
sowie die beiden Varianzschitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro
fiir die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis 2010.

Tabelle C.9.: Ergebnisse des [-Tests fiir Variante II mit 4 = 4 ohne 1990

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hy: ol =0 (Modell mit &4,) (Modell ohne &,)
F-Statistik 0,26 10,44
p-Wert 0,90 0,0000

52 (-622,31) —

o2 623,17 415,73

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,...,4
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante IT).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e,, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei beziehungs-
weise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis
2010.
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Tabelle C.10.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit H = 3 ohne 1990

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:a=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne e4,)
Qa -5,34 -5,34
se(&) 8,63 6,91
p-Wert 0,54 0,44

o2 (-599,51) -

o2 624,34 367,40

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1,2,3 Pro-
gnosehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofsen Verzerrung iiber alle Prognose-
horizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm
€th, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte
der geschétzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des ¢-Tests
sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro
fiir die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis 2010.

Tabelle C.11.: Ergebnisse des ['-Tests fiir Variante II mit 4 = 3 ohne 1990

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hy: o =0 (Modell mit &4,) (Modell ohne &,)
F-Statistik 0,29 15,55
p-Wert, 0,83 0,0000

652 (-616,90) —

o2 619,92 355,54

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,2,3
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante II).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei beziehungs-
weise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis
2010.
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Tabelle C.12.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit H = 2 ohne 1990

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:a=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne £4,)
Q -2,04 -2,04
se(&) 5,13 4,01
p-Wert 0,69 0,61

52 (-370,92) -

52 440,46 217,92

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1,2 Progno-
sehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofsen Verzerrung {iber alle Prognoseho-
rizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm
€th, Annahme B digjenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte
der geschétzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des ¢-Tests
sowie die beiden Varianzschitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro
fiir die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis 2010.

Tabelle C.13.: Ergebnisse des F-Tests fiir Variante II mit 7/ = 2 ohne 1990

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hy: ol =0 (Modell mit &4,) (Modell ohne &,)
F-Statistik 0,24 34,24
p-Wert 0,79 0,0000

52 (-377,62) —

o2 440,46 213,89

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,2
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante IT).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e,, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei beziehungs-
weise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis
2010.
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Tabelle C.14.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit 4 = 5 ohne die
Jahre 1991 bis 1995

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:a=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne &4,)
& 214,28 -14,28
se(&) 10,28 9,88
p-Wert 0,17 0,15

&2 (-113,78) -

52 372,02 340,99

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1,...;5 Pro-
gnosehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofien Verzerrung iiber alle Prognose-
horizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm
€th, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte
der geschitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des t-Tests
sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro
fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis 2010.

Tabelle C.15.: Ergebnisse des F-Tests fiir Variante II mit 7 = 5 ohne die
Jahre 1991 bis 1995

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hp: o =0 (Modell mit &4,) (Modell ohne &,)
F-Statistik 0,72 17,72
p-Wert, 0,61 0,0000

52 (-224,89) -

o2 359,93 298,60

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,...,5
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante IT).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei beziehungs-
weise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis
2010.
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Tabelle C.16.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit 4 = 4 ohne die
Jahre 1991 bis 1995

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:a=0 (Modell mit &4,) (Modell ohne &4,)
Q -9,79 -9,79
se(&) 9,24 8,23
p-Wert 0,29 0,24

&7 (-302,47) -

52 438,04 337,21

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1,...,4 Pro-
gnosehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grolen Verzerrung iiber alle Prognose-
horizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm
€th, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte
der geschitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(d), der entsprechende p-Wert des ¢-Tests
sowie die beiden Varianzschitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro
fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis 2010.

Tabelle C.17.: Ergebnisse des F-Tests fiir Variante II mit 7 = 4 ohne die
Jahre 1991 bis 1995

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:aff =0 (Modell mit &4,) (Modell ohne 4,)
F-Statistik 0,59 22,05
p-Wert 0,67 0,0000

o2 (-361,91) -

52 428,44 307,81

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,...,4
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante IT).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e4,, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei beziehungs-
weise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis
2010.
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Tabelle C.18.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit 4 = 3 ohne die
Jahre 1991 bis 1995

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hyp:aa=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne &,)
o -5,54 -5,54
se(&) 7,75 6,34
p-Wert 0,48 0,38

o2 (-447,10) -

52 501,10 309,49

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1,2,3 Pro-
gnosehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofien Verzerrung iiber alle Prognose-
horizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm
€th, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte
der geschitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des t-Tests
sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro
fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis 2010.

Tabelle C.19.: Ergebnisse des F-Tests fiir Variante II mit 7 = 3 ohne die
Jahre 1991 bis 1995

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hp: o =0 (Modell mit &4,) (Modell ohne &,)
F-Statistik 0,48 31,92
p-Wert, 0,70 0,0000

52 (-467,58) -

o2 491,85 291,45

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,2,3
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante IT).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei beziehungs-
weise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis
2010.
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Tabelle C.20.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit 4 = 2 ohne die
Jahre 1991 bis 1995

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hp:aa=0 (Modell mit &4,) (Modell ohne £4,)
G 1,45 1,45
se(&) 4,87 3,82
p-Wert 0,77 0,71

&7 (-331,31) -

65 395,82 192,09

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir A = 1,2 Progno-
sehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofen Verzerrung iiber alle Prognoseho-
rizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm
€th, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte
der geschitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(d), der entsprechende p-Wert des ¢-Tests
sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro
fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis 2010.

Tabelle C.21.: Ergebnisse des F-Tests fiir Variante II mit 7 = 2 ohne die
Jahre 1991 bis 1995

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:aff =0 (Modell mit &4,) (Modell ohne 4,)
F-Statistik 0,23 58,97
p-Wert 0,80 0,0000

o2 (-339,55) -

52 395,82 192,09

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,2
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante IT).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e4,, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei beziehungs-
weise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis
2010.
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Tabelle C.22.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit 7 = 5 ohne 1991

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hyp:aa=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne &,)
a -12.43 -12,43
se(&) 12,55 11,17
p-Wert 0,32 0,27

52 (-459,28) -

o2 561,16 435,90

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1,...,5 Pro-
gnosehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofien Verzerrung iiber alle Prognose-
horizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm
€th, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte
der geschitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des t-Tests
sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro
fiir die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis 2010.

Tabelle C.23.: Ergebnisse des F'-Tests fiir Variante II mit 7 =5 ohne 1991

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hy: o =0 (Modell mit &4,) (Modell ohne &4,)
F-Statistik 0,30 10,76
p-Wert 0,91 0,0000

&2 (-551,10) -

&2 562,43 412,13

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,...,5
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante IT).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei beziehungs-
weise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis
2010.
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Tabelle C.24.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit 7 = 4 ohne 1991

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hyp:aa=0 (Modell mit &4,) (Modell ohne g4,)
& -9,17 -9,17
se(&) 10,50 8,96
p-Wert 0,38 0,31

o2 (-509,47) —

52 569,94 400,12

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1,...,4 Pro-
gnosehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grolen Verzerrung iiber alle Prognose-
horizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm
€th, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte
der geschitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(d), der entsprechende p-Wert des ¢-Tests
sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro
fiir die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis 2010.

Tabelle C.25.: Ergebnisse des F-Tests fiir Variante II mit H = 4 ohne 1991

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:aff =0 (Modell mit e4,) (Modell ohne £4,)
F-Statistik 0,33 14,60
p-Wert 0,86 0,0000

&7 (-565,80) -

c}i 569,78 381,18

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,...,4
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante IT).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e4,, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei beziehungs-
weise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis
2010.
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Tabelle C.26.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit /7 = 3 ohne 1991

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hyp:aa=0 (Modell mit e4,) (Modell ohne &,)
Q -5,85 -5,85
se(&) 8,23 6,64
p-Wert 0,48 0,38

52 (-529,88) -

o2 566,49 339,39

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1,2,3 Pro-
gnosehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich grofien Verzerrung iiber alle Prognose-
horizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm
€th, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte
der geschitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(&), der entsprechende p-Wert des t-Tests
sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro
fiir die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis 2010.

Tabelle C.27.: Ergebnisse des F'-Tests fiir Variante II mit 7 = 3 ohne 1991

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hy: o =0 (Modell mit &4,) (Modell ohne &4,)
F-Statistik 0,38 91,86
p-Wert 0,76 0,0000

&2 (-553,63) -

&2 562,48 325,21

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,2,3
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante IT).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm e, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei beziehungs-
weise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis
2010.
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Tabelle C.28.: Ergebnisse des t-Tests fiir Variante I mit 7 = 2 ohne 1991

t-Test mit Annahme A Annahme B
Hyp:aa=0 (Modell mit &4,) (Modell ohne g4,)
& -2,27 -2,27
se(&) 4,86 3,86
p-Wert 0,64 0,56

o2 (-316,71) —

52 391,56 201,54

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir h = 1,2 Progno-
sehorizonte gegen die Alternativhypothese einer gleich groken Verzerrung iiber alle Prognoseho-
rizonte (Variante I). Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Storterm
€th, Annahme B diejenige ohne idiosynkratischen Storterm. Fiir beide Annahmen sind die Werte
der geschitzten Verzerrung &, ihres Standardfehlers se(d), der entsprechende p-Wert des ¢-Tests
sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe
umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro
fiir die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis 2010.

Tabelle C.29.: Ergebnisse des F-Tests fiir Variante II mit H = 2 ohne 1991

F-Test mit Annahme A Annahme B
Hy:aff =0 (Modell mit e4,) (Modell ohne £4,)
F-Statistik 0,34 51,39
p-Wert 0,71 0,0000

&7 (-325,75) -

52 391,56 196,12

Ergebnisse des F-Tests der Nullhypothese der Unverzerrtheit der Prognosen fiir alle h = 1,2
Prognosehorizonte gegen die Alternativhypothese horizont-spezifischer Verzerrungen (Variante IT).
Annahme A bezeichnet die Modellvariante mit idiosynkratischem Stérterm e4,, Annahme B die-
jenige ohne idiosynkratischen Stérterm. Fiir beide Annahmen sind der Wert der F-Statistik, der
entsprechende p-Wert des F-Tests sowie die beiden Varianzschiitzer 62 und 62 auf zwei beziehungs-
weise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis
2010.
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Tabelle C.30.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit H =4

Annahme B
h A se(%) p-Wert
2 0,29 0,21 0,19
3 0,32 0,19 0,10
4 0,32 0,17 0,07

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir h = 2, 3,4, anhand
der Regressionsgleichung: r4n—1;, = Y7—1;h—1;n + 0 + wy (Fall 1). Annahme B bezeichnet die
Modellvariante ohne idiosynkratischen Storterm e4,. Fiir jedes h sind die Werte des geschétzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 4 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1981 bis 2010.

Tabelle C.31.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit H =4

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

3 0,31 0,31 0,31 0,31
se(4) 0,15 0,18 0,14 0,18
p-Wert 0,04 0,09 0,03 0,08

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r=yr_1+6q+w (Fall 1). Flir Variante I (gleich grofe Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) und
Variante IT (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit idio-
synkratischem Storterm e4,) sowie unter Annahme B (Modell ohne £,),) die Werte des geschétzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des ¢-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 4 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1981 bis 2010.
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Tabelle C.32.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit H =3

Annahme B
h y se(¥) p-Wert
9 0,29 0,20 0,15
3 0,32 0,17 0,07

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir h = 2 und h = 3,
anhand der Regressionsgleichung: ry.p—1., = Y7t—1,—1;5 + 0 + w; (Fall 1). Annahme B bezeichnet
die Modellvariante ohne idiosynkratischen Storterm ey,. Fiir jedes h sind die Werte des geschétzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des ¢-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 3 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1981 bis 2010.

Tabelle C.33.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz
gemifs Fall 1 der AKS-Prognosen mit H =3

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

3 0,31 0,31 0,31 0,31
se(4) 0,09 0,18 0,08 0,18
p-Wert 0,0013 0,09 0,0004 0,09

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r=yr_1+ 04 +w (Fall 1). Fiir Variante I (gleich grofe Verzerrung iiber alle Prognosehorizon-
te) und Variante II (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell
mit idiosynkratischem Storterm e;,) sowie unter Annahme B (Modell ohne &,) die Werte des
geschitzten Koeffizienten ¥, seines Standardfehlers se(%) sowie die entsprechenden p-Werte des
t-Tests auf zwei beziehungsweise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die ge-
poolten AKS-Prognosen mit H = 3 des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir
die Jahre 1981 bis 2010.
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Tabelle C.34.: Ergebnis des separaten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit H = 2

Annahme B

h A se(9) p-Wert

2 0,29 0,15 0,07

Ergebnis des t-Tests der Nullhypothese der Informationseflizienz fiir h = 2 anhand der Regres-
sionsgleichung: r¢.p—1.n = Y7t—1,h—1;n + 0 +w (Fall 1). Annahme B bezeichnet die Modellvariante
ohne idiosynkratischen Storterm e4,. Fiir b = 2 sind die Werte des geschitzten Koeffizienten ¥, sei-
nes Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei Nachkommastellen
gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 2 des Gesamtsteuerauf-
kommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1981 bis 2010.

Tabelle C.35.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit 4 =5 ohne 1990

Annahme B
h A se() p-Wert
2 0,27 0,22 0,22
3 0,32 0,19 0,11
4 0,32 0,17 0,08
5 0,37 0,18 0,04

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir h = 2, ..., 5, anhand
der Regressionsgleichung: r4n—1;, = Y7t—1;h—1;n + 0 + wy (Fall 1). Annahme B bezeichnet die
Modellvariante ohne idiosynkratischen Storterm eu,. Fiir jedes h sind die Werte des geschitzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 5 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis
2010.
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Tabelle C.36.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz
gemaifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit 7 =5 ohne 1990

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

4 0,32 0,32 0,32 0,32
se(4) 0,16 0,18 0,16 0,17
p-Wert 0,05 0,07 0,04 0,06

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseflizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r =yr_1+dg+w (Fall 1). Fiir Variante I (gleich grofe Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) und
Variante IT (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit idio-
synkratischem Storterm e4,) sowie unter Annahme B (Modell ohne ;) die Werte des geschiitzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 5 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis
2010.

Tabelle C.37.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit 4 =4 ohne 1990

Annahme B
h o se(¥) p-Wert
2 0,27 0,21 0,21
3 0,32 0,19 0,10
4 0,32 0,17 0,07

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir h = 2, 3,4, anhand
der Regressionsgleichung: ryn_1.n = Y7i—1.h—1.n + 0 + wy (Fall 1). Annahme B bezeichnet die
Modellvariante ohne idiosynkratischen Storterm e;,. Flir jedes h sind die Werte des geschitzten
Koeffizienten 9, seines Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des ¢-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 4 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis
2010.
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Tabelle C.38.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit 4 = 4 ohne 1990

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

o 0,30 0,30 0,31 0,31
se(%) 0,15 0,18 0,14 0,18
p-Wert 0,04 0,09 0,04 0,09

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r =yr_1+dq+w (Fall 1). Fiir Variante T (gleich grofie Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) und
Variante II (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit idio-
synkratischem Stérterm 45,) sowie unter Annahme B (Modell ohne &;,) die Werte des geschiitzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des ¢t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 4 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis
2010.

Tabelle C.39.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
gemail} Fall 1 der AKS-Prognosen mit 4 = 3 ohne 1990

Annahme B
h A se(%) p-Wert
2 0,27 0,20 0,17
3 0,32 0,17 0,08

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir h = 2 und h = 3,
anhand der Regressionsgleichung: r+.p—1,n = Y7t—1;h—1;n + 0 + w (Fall 1). Annahme B bezeichnet
die Modellvariante ohne idiosynkratischen Storterm eup,. Fiir jedes h sind die Werte des geschitzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 3 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis
2010.
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Tabelle C.40.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit 4 = 3 ohne 1990

Variante 1 Variante 11

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

3 0,30 0,30 0,30 0,30
se(%) 0,09 0,18 0,08 0,17
p-Wert 0,0016 0,10 0,0004 0,09

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r=yr_1+ 04 +w (Fall 1). Fiir Variante I (gleich grofe Verzerrung tiber alle Prognosehorizon-
te) und Variante II (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell
mit idiosynkratischem Storterm e,) sowie unter Annahme B (Modell ohne &;,) die Werte des
geschitzten Koeffizienten ¥, seines Standardfehlers se(%) sowie die entsprechenden p-Werte des
t-Tests auf zwei beziehungsweise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die ge-
poolten AKS-Prognosen mit H = 3 des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir
die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis 2010.

Tabelle C.41.: Ergebnis des separaten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit 7 = 2 ohne 1990

Annahme B

h Ay se(¥) p-Wert

p 0,27 0,15 0,08

Ergebnis des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz fiir h = 2 anhand der Regres-
sionsgleichung: re.n—1,n = Yrt—1:h—1;n + 0 +w (Fall 1). Annahme B bezeichnet die Modellvariante
ohne idiosynkratischen Storterm ey,. Fiir h = 2 sind die Werte des geschitzten Koeffizienten 4, sei-
nes Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei Nachkommastellen
gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 2 des Gesamtsteuerauf-
kommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis 2010.
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Tabelle C.42.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit 7 =5 ohne 1991

Annahme B
h A se(%) p-Wert
2 0,22 0,23 0,35
3 0,27 0,19 0,17
4 0,31 0,17 0,08
5 0,37 0,17 0,04

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir h = 2, ..., 5, anhand
der Regressionsgleichung: r4n—1,, = Y7t—1.h—1;n + 0 + wy (Fall 1). Annahme B bezeichnet die
Modellvariante ohne idiosynkratischen Storterm eu,. Fiir jedes h sind die Werte des geschitzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 5 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis
2010.

Tabelle C.43.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz
gemail} Fall 1 der AKS-Prognosen mit [/ =5 ohne 1991

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

3 0,30 0,30 0,30 0,30
se(¥) 0,16 0,17 0,15 0,17
p-Wert 0,06 0,08 0,04 0,07

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r =~yr_1+0q+w (Fall 1). Fiir Variante I (gleich grofse Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) und
Variante II (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit idio-
synkratischem Stérterm ;5,) sowie unter Annahme B (Modell ohne &;,) die Werte des geschiitzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des ¢-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 5 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis
2010.
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Tabelle C.44.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
gemaifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit 4 =4 ohne 1991

Annahme B
h A se(9) p-Wert
2 0,22 0,22 0,33
3 0,27 0,18 0,16
4 0,31 0,16 0,07

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir A = 2, 3,4, anhand
der Regressionsgleichung: ryn—1.;n = VY7t—1:h—1;n + 0 + wy (Fall 1). Annahme B bezeichnet die
Modellvariante ohne idiosynkratischen Storterm ey,. Fiir jedes h sind die Werte des geschétzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des ¢-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 4 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis
2010.

Tabelle C.45.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz
gemaifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit 4 = 4 ohne 1991

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

3 0,27 0,27 0,27 0,27
se(4) 0,14 0,17 0,13 0,17
p-Wert 0,06 0,12 0,05 0,11

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseflizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r =~r_1+6q+w (Fall 1). Fiir Variante I (gleich groke Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) und
Variante II (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit idio-
synkratischem Storterm e4,) sowie unter Annahme B (Modell ohne ;;,) die Werte des geschiitzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(%) sowie die entsprechenden p-Werte des t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 4 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis
2010.
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Tabelle C.46.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit 7 = 3 ohne 1991

Annahme B
h A se(9) p-Wert
2 0,22 0,20 0,29
3 0,27 0,17 0,13

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseflizienz, separat fiir h = 2 und h = 3,
anhand der Regressionsgleichung: r¢.p—1,n = Y7t—1;h—1;n + 0 + w (Fall 1). Annahme B bezeichnet
die Modellvariante ohne idiosynkratischen Storterm ey, Fiir jedes h sind die Werte des geschatzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 3 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis
2010.

Tabelle C.47.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz
gemifs Fall 1 der AKS-Prognosen mit 4 = 3 ohne 1991

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

5 0,24 0,24 0,25 0,25
se(4) 0,08 0,17 0,06 0,17
p-Wert 0,0024 0,17 0,0001 0,15

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r=yr_1+ 04 +w (Fall 1). Fiir Variante I (gleich grofe Verzerrung iiber alle Prognosehorizon-
te) und Variante IT (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell
mit, idiosynkratischem Stérterm e4,) sowie unter Annahme B (Modell ohne €;,) die Werte des
geschétzten Koeffizienten 9, seines Standardfehlers se(4) sowie die entsprechenden p-Werte des
t-Tests auf zwei beziehungsweise vier Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die ge-
poolten AKS-Prognosen mit H = 3 des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir
die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis 2010.
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Tabelle C.48.: Ergebnis des separaten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit 4 = 2 ohne 1991

Annahme B

h o se(¥) p-Wert

P 0,22 0,16 0,18

Ergebnis des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz fiir h = 2 anhand der Regres-
sionsgleichung: re.n—1.n = YTt—1:n—1.n + 0 +w (Fall 1). Annahme B bezeichnet die Modellvariante
ohne idiosynkratischen Stoérterm e4,. Fiir h = 2 sind die Werte des geschitzten Koeffizienten 4, sei-
nes Standardfehlers se(9) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei Nachkommastellen
gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 2 des Gesamtsteuerauf-
kommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis 2010.

Tabelle C.49.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz ge-
mifs Fall 1 der AKS-Prognosen mit // = 4 ohne die Jahre
1991 bis 1995

Annahme B
h o se(¥) p-Wert
2 0,17 0,20 0,40
3 0,21 0,19 0,28
4 0,17 0,17 0,33

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir o = 2, 3,4, anhand
der Regressionsgleichung: ren—1.;n = Y7t—1:h—1;n + 0 + wy (Fall 1). Annahme B bezeichnet die
Modellvariante ohne idiosynkratischem Stérterm e;. Fiir jedes h sind die Werte des geschitzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 4 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis
2010.
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Tabelle C.50.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz ge-
méafl Fall 1 der AKS-Prognosen mit H/ = 4 ohne die Jahre
1991 bis 1995

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

3 0,18 0,18 0,18 0,18
se(4) 0,15 0,18 0,14 0,17
p-Wert 0,22 0,30 0,19 0,29

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r=yr_1+6q+w (Fall 1). Flir Variante I (gleich grofe Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) und
Variante IT (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit idio-
synkratischem Stérterm ;5,) sowie unter Annahme B (Modell ohne &;,) die Werte des geschiitzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des ¢-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 4 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis
2010.

Tabelle C.51.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz ge-
méafl Fall 1 der AKS-Prognosen mit A = 3 ohne die Jahre
1991 bis 1995

Annahme B
h A se() p-Wert
2 0,17 0,19 0,38
3 0,21 0,18 0,26

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseflizienz, separat fiir h = 2 und h = 3,
anhand der Regressionsgleichung: r¢.p—1.n = Y7t—1;h—1:5 + 0 + w¢ (Fall 1). Annahme A bezeichnet
die Modellvariante ohne idiosynkratischem Storterm 4. Fiir jedes h sind die Werte des geschatzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des ¢-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 3 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis
2010.
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Tabelle C.52.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz ge-
méifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit A = 3 ohne die Jahre
1991 bis 1995

Variante I Variante 11

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

3 0,19 0,19 0,19 0,19
se(¥) 0,09 0,18 0,07 0,18
p-Wert 0,04 0,29 0,01 0,28

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r=vr_1+0q4+w (Fall 1). Fiir Variante I (gleich grofie Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) und
Variante II (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit idio-
synkratischem Storterm e5,) sowie unter Annahme B (Modell ohne ¢,,) die Werte des geschétzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 3 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis
2010.

Tabelle C.53.: Ergebnis des separaten Tests auf Informationseffizienz ge-
méifl Fall 1 der AKS-Prognosen mit 4 = 2 ohne die Jahre
1991 bis 1995

Annahme B

h o se(¥) p-Wert

P 0,17 0,16 0,28

Ergebnis des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz fiir h = 2 anhand der Regres-
sionsgleichung: re.p—1,n = Y 7rt—1:n—1;n + 0 +w (Fall 1). Annahme B bezeichnet die Modellvariante
ohne idiosynkratischen Storterm ey,. Fiir h = 2 sind die Werte des geschitzten Koeflizienten 4, sei-
nes Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei Nachkommastellen
gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 2 des Gesamtsteuerauf-
kommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis 2010.
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Tabelle C.54.: Ergebnis des separaten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 2 der AKS-Prognosen mit H =4

Annahme B

h A se() p-Wert

2 0,12 0,17 0,47

Ergebnis des ¢-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz fiir h = 2, anhand der Regres-
sionsgleichung: r¢.n—1.n = ¥ rt:ht 1042 + 0 +we (Fall 2). Annahme B bezeichnet die Modellvariante
ohne idiosynkratischen Storterm e4,. Fiir b = 2 sind die Werte des geschitzten Koeffizienten ¥, sei-
nes Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei Nachkommastellen
gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 4 des Gesamtsteuerauf-
kommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1981 bis 2010.

Tabelle C.55.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 2 der AKS-Prognosen mit 4 =5 ohne 1990

Annahme B
h o se() p-Wert
2 -0,13 0,17 0,47
3 -0,26 0,16 0,11

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, separat fiir h = 2 und h = 3,
anhand der Regressionsgleichung: r¢.p—1.5 = 7 Te.h41;h+2+0+w; (Fall 2). Annahme B bezeichnet die
Modellvariante ohne idiosynkratischen Storterm e,y. Fiir beide Prognosehorizonte h sind die Werte
des geschétzten Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(%) sowie der entsprechende p-Wert des ¢-
Tests auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen
mit H = 5 des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1989
sowie 1991 bis 2010.
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Tabelle C.56.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 2 der AKS-Prognosen mit 7 =5 ohne 1990

Variante 1 Variante 11

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

ol -0,20 -0,20 -0,20 -0,20
se(%) 0,10 0,16 0,08 0,16
p-Wert 0,05 0,22 0,01 0,21

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r =vyr_1+0q+w (Fall 2). Fiir Variante I (gleich grofie Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) und
Variante IT (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit idio-
synkratischem Storterm e5,) sowie unter Annahme B (Modell ohne ¢,,) die Werte des geschétzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des t-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 5 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis
2010.

Tabelle C.57.: Ergebnis des separaten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 2 der AKS-Prognosen mit 7 =4 ohne 1990

Annahme B

h o se(¥) p-Wert

p 0,13 0,17 0,45

Ergebnis des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz fiir h = 2, anhand der Regres-
sionsgleichung: re.n—1,n = ¥ reht1;8+2 + 0 +we (Fall 2). Annahme B bezeichnet die Modellvariante
ohne idiosynkratischen Storterm ey,. Fiir h = 2 sind die Werte des geschitzten Koeffizienten 4, sei-
nes Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei Nachkommastellen
gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 4 des Gesamtsteuerauf-
kommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1989 sowie 1991 bis 2010.
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Tabelle C.58.: Ergebnisse der separaten Tests auf Informationseffizienz
gemifl Fall 2 der AKS-Prognosen mit 7 =5 ohne 1991

Annahme B
h A se() p-Wert
2 -0,15 0,17 0,38
3 -0,26 0,15 0,09

Ergebnisse des t-Tests der Nullhypothese der Informationseflizienz, separat fiir h = 2 und h = 3,
anhand der Regressionsgleichung: r¢.n—1,n = ¥ "e;ht1;h+2+0+ws (Fall 2). Annahme B bezeichnet die
Modellvariante ohne idiosynkratischen Storterm e,y. Fiir beide Prognosehorizonte h sind die Werte
des geschitzten Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(%) sowie der entsprechende p-Wert des ¢-
Tests auf zwei Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen
mit H =5 des Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1990
sowie 1992 bis 2010.

Tabelle C.59.: Ergebnisse des gepoolten Tests auf Informationseffizienz
gemifs Fall 2 der AKS-Prognosen mit 4 =5 ohne 1991

Variante I Variante II

Annahme A Annahme B Annahme A Annahme B

4 0,21 0,21 0,21 0,21
se(#) 0,10 0,16 0,07 0,15
p-Wert 0,04 0,19 0,01 0,17

Ergebnisse des Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz, anhand der Regressionsgleichung:
r=yr_1+06q+w (Fall 2). Flir Variante I (gleich groke Verzerrung iiber alle Prognosehorizonte) und
Variante IT (horizont-spezifische Verzerrungen) sind jeweils unter Annahme A (Modell mit idio-
synkratischem Stérterm £45,) sowie unter Annahme B (Modell ohne &;,) die Werte des geschiitzten
Koeffizienten 4, seines Standardfehlers se(¥) sowie die entsprechenden p-Werte des ¢-Tests auf zwei
Nachkommastellen gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 5 des
Gesamtsteueraufkommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis
2010.
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Tabelle C.60.: Ergebnis des separaten Tests auf Informationseffizienz
gemaifl Fall 2 der AKS-Prognosen mit 7 =4 ohne 1991

Annahme B

h o se(¥) p-Wert

p 0,15 0,16 0,36

Ergebnis des t-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz fiir h = 2, anhand der Regres-
sionsgleichung: re.n—1,n = ¥ reht1;h+2 + 0 +we (Fall 2). Annahme B bezeichnet die Modellvariante
ohne idiosynkratischen Storterm ey,. Fiir h = 2 sind die Werte des geschitzten Koeffizienten 4, sei-
nes Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des t-Tests auf zwei Nachkommastellen
gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 4 des Gesamtsteuerauf-
kommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1980 bis 1990 sowie 1992 bis 2010.

Tabelle C.61.: Ergebnis des separaten Tests auf Informationseffizienz ge-
mifl Fall 2 der AKS-Prognosen mit = 4 ohne die Jahre
1991 bis 1995

Annahme B

h y se(¥) p-Wert

P 0,15 0,16 0,36

Ergebnis des ¢-Tests der Nullhypothese der Informationseffizienz fiir h = 2, anhand der Regres-
sionsgleichung: re.n—1,n = ¥ re;h41;8+2 + 0 +we (Fall 2). Annahme B bezeichnet die Modellvariante
ohne idiosynkratischen Storterm ey,. Fiir h = 2 sind die Werte des geschitzten Koeflizienten 4, sei-
nes Standardfehlers se(¥) sowie der entsprechende p-Wert des ¢-Tests auf zwei Nachkommastellen
gerundet. Die Stichprobe umfasst die gepoolten AKS-Prognosen mit H = 4 des Gesamtsteuerauf-
kommens der BRD in Milliarden Euro fiir die Jahre 1976 bis 1990 sowie 1996 bis 2010.
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D. Ergebnistabellen zur
deskriptiven Analyse der
Prognosegute

Tabelle D.1.: Prozentfehler PE,;, der Prognosen anhand des bevorzugten
SARIMA(1,0,0)(1,0,1),-Modells geméifs Methode 1

Prognosehorizont h:

Prognoseziel t 2 3 4
2001 -9,37 -13,47 4,48
2002 -6,56 -15,40 -21,89
2003 8,01 -7,90 -20,67
2004 4,28 11,58 -9,38
2005 1,01 7,70 16,60
2006 4,13 7,16 15,55
2007 2,96 3,56 8,38
2008 4,31 5,30 4,80
2009 -17,87 -18,12 -20,23
2010 -2,42 -24,86 -23,36

Werte des auf zwei Nachkommastellen gerundeten Prozentfehlers PE;;, der Prognosen des bevor-
zugten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells des Gesamtsteuerautkommens der BRD fiir die Prognose-
ziele ¢ = 2001 bis 2010 und Prognosehorizonte h = 2, 3,4. Die Quartalsprognosen wurden geméfs
Methode 1 kumuliert (vgl. Kapitel 4.4.1).
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Tabelle D.2.: Prozentfehler PE;, der Prognosen anhand des alternativen
SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4,-Modells gemifi Methode 1

Prognosehorizont h:

Prognoseziel t 2 3 4
2001 -9,39 -13,46 4,35
2002 -6,63 -15,44 -21,88
2003 7,95 -8,00 -20,73
2004 4,21 11,48 -9,52
2005 0,97 7,60 16,48
2006 4,14 7,12 15,43
2007 2,90 3,56 8,33
2008 4,30 5,20 4,82
2009 -17,83 -18,10 -20,07
2010 -2,53 -24,79 -23,32

Werte des auf zwei Nachkommastellen gerundeten Prozentfehlers PE,;, der Prognosen des alternati-
ven SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells des Gesamtsteueraufkommens der BRD fiir die Prognoseziele
t = 2001 bis 2010 und Prognosehorizonte h = 2,3,4. Die Quartalsprognosen wurden geméf Me-
thode 1 kumuliert (vgl. Kapitel 4.4.1).
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Tabelle D.3.: Prozentfehler PE,, der Prognosen anhand des bevorzugten
SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4,-Modells gemifi Methode 2

Prognosehorizont h:

Prognoseziel t 2 3 4 d
2001 -7,11 -13,59 -10,65 2,62
2002 1,89 -11,25 -21,84 -17,82
2003 1,22 4,77 -14,65 -29,50
2004 -1,66 1,26 7,37 -18,38
2005 1,48 -0,97 3,05 11,56
2006 4,37 7,88 4,83 9,52
2007 -4,29 3,47 9,34 3,56
2008 0,56 -6,90 4,35 12,40
2009 -9,78 -10,14 -22,38 -2,92
2010 5,50 -11,50 -12,60 -29,21

Werte des auf zwei Nachkommastellen gerundeten Prozentfehlers PE;;, der Prognosen des bevorzug-
ten SARIMA(1,0,0)(1,0,1)4-Modells des Gesamtsteuerautkommens der BRD fiir die Prognoseziele
t = 2001 bis 2010 und Prognosehorizonte h = 2,3,4,5. Die Quartalsprognosen wurden geméifs
Methode 2 kumuliert (vgl. Kapitel 4.4.2).
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Tabelle D.4.: Prozentfehler PE;;, der Prognosen anhand des alternativen
SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4,-Modells gemifi Methode 2

Prognosehorizont h:

Prognoseziel t 2 3 4 bt
2001 -7,15 -13,59 -10,67 2,49
2002 1,81 -11,32 -21,84 -17,85
2003 1,18 4,64 -14,75 -29,50
2004 -1,70 1,19 7,20 -18,52
2005 1,44 -1,04 2,96 11,35
2006 4,35 7,82 4,74 9,42
2007 -4,27 3,45 9,25 5,45
2008 0,54 -6,88 4,32 12,29
2009 -9,82 -10,18 -22,34 -5,95
2010 0,41 -11,56 -12,64 -29,15

Werte des auf zwei Nachkommastellen gerundeten Prozentfehlers PE,;, der Prognosen des alternati-
ven SARIMA(0,0,1)(1,0,1)4-Modells des Gesamtsteueraufkommens der BRD fiir die Prognoseziele
t = 2001 bis 2010 und Prognosehorizonte h = 2,3,4,5. Die Quartalsprognosen wurden gemif
Methode 2 kumuliert (vgl. Kapitel 4.4.2).
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