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Kalende re f f ek t e in d e r 
I n d u s t r i e p r o d u k t i o n 

" V as Produktionsvolumen eines 
I Monats hängt von der Zahl 

der Arbeitstage ab Die relativ 
große Zahl der gesetzlichen Feiertage 
in Österreich muß daher beträchtliche 
Schwankungen in der Produktionstä
tigkeit bewirken Aber es sind nicht 
nur diese Feiertage selbst, die diese 
Produktionsschwankungen auslösen. 
Fast noch entscheidender erscheint 
die gängige Praxis, im Zusammen
hang mit diesen Feiertagen zusätzlich 
Urlaub zu nehmen, und zwar vor allem 
dann, wenn solche Tage innerhalb der 
Woche günstig fallen Die Tatsache, 
daß dies nicht in jedem Jahr der Fall 
ist, führt zu weiteren Verzerrungen. 
Die Zeit zwischen Weihnachten und 
Neujahr (oder auch Dreikönig) ist ein 
klassisches Beispiel Auch das unter
schiedliche Datum der Osterfeiertage 

— im März oder April — hat deutliche 
Effekte Weiters sind die schulfreien 
und daher „urlaubsanfälligen" Diens
tage nach Ostern und Pfingsten zu 
berücksichtigen. Ebenso wären hier 
die Donnerstag-Feiertage im Früh
sommer zu nennen, die viele Er
werbstätige als „Fensterfreitage" frei 
nehmen Auch das Datum dieser Fei
ertage kann zwischen zwei Monaten 
— Mai und Juni — wechseln 

In der einschlägigen Literatur wer
den solche Einflüsse als Kalenderef
fekte bezeichnet Sie erschweren die 
Anwendung von formal statistischen 
Methoden zur Analyse von Zeitreihen 
stark oder machen sie überhaupt un
möglich Die Saisonbereinigung und 
Prognose mit Hilfe von Zeitreihenme
thoden bringt kaum brauchbare Er
gebnisse, wenn die zu untersuchen
den Reihen nicht von diesen Kalen
dereffekten bereinigt werden. Das 
WIFO bereinigt etwa die Industriepro
duktion durch Gewichtung der Origi-

Kalendereffckte, die durch gesetzliche 
Feiertage und im Anschluß daran 

konsumierte Urlaubstage sowie durch 
die von Jahr zu Jahr variierende 

Wochentagszusammensetzung der 
einzelnen Monate ausgelöst werden, 
verursachen Zufallsschwankungen in 
der Industrieproduktion. Der Einsatz 

statistischer Methoden zur 
Saisonbereinigung und Prognose wird 

dadurch erschwert oder überhaupt 
unmöglich gemacht. Eine einfache 

Korrektur der betroffenen Zeitreihen 
um die Zahl der Arbeitstage; wie sie 

das Österreichische Statistische 
Zentralamt durchführt, löst das 

Problem nicht. 

nalreihe mit einer ebenfalls vom Stati
stischen Zentralamt publizierten ar-
beitstägig bereinigten Reihe im Ver
hältnis 7 zu 3 Die Gewichte wurden 
aufgrund langjähriger Erfahrung ge
wählt Diese Bereinigung mildert zwar 
die bei der Saisonbereinigung des 
Produktionsindex auftretenden Pro
bleme, kann sie aber nicht beseitigen 
Eine Prognose des Produktionsindex 
mit Zeitreihenmethoden wird dadurch 
jedoch unmöglich gemacht: Man 
könnte zwar Prognosen der gewich
teten Reihe erstellen, aber es gibt kei
nen Weg, daraus Prognosen der Ori
ginalreihe abzuleiten Und gerade sie 
interessieren den Praktiker 

Die vorliegende Arbeit sucht da
her eine Methode, Kalendereffekte 
aus der Industrieproduktion so auszu
schalten, daß die bereinigte Reihe so
wohl für Prognosen als auch für die 
Saisonbereinigung weiter verwendet 
werden kann. 

E i n A R I M A - M o d e l l für d e n 
P r o d u k t i o n s i n d e x 

Die Publikation des Buches von 
Box — Jenkins (1970) trug entschei
dend zur vermehrten Anwendung von 

ARIMA-Modellen bei Eine stichwort
artige Einführung in die Theorie der 
ARIMA-Modelle findet sich im An
hang Voraussetzung für die Schät
zungen von ARIMA-Modellen ist eine 
genaue Beobachtung der Originalrei
he Abbildung 1 gibt im oberen Teil 
den monatlichen Index der Industrie
produktion {IP) vom Jänner 1969 bis 
zum August 1987 wieder Die Reihe 
weist beträchtliche Saisonbewegun
gen auf, deren Muster von Jahr zu 
Jahr stark zu schwanken scheint 
Schwierigkeiten bei der Saisonberei
nigung sind daher zu befürchten Wei
ters unterliegt die Reihe einem Trend 
und ihre Schwankungsbreite nimmt 
mit steigendem Niveau zu Mittelwert 
und Varianz sind über die Zeit also 
nicht konstant, d h die Reihe ist 
nichtstationär Die Varianz kann durch 
eine Transformation der Reihe in na
türliche Logarithmen (In) stabilisiert 
werden. Trend und Saison sind — 
wenn sie theoretischen Idealvorstel
lungen entsprechen — durch Bildung 
geeigneter Differenzen auszuschal
ten: der Trend durch Differenzen ge
genüber dem Vormonat, die Saison
komponente über Differenzen gegen
über dem entsprechenden Vorjahres
monat 

Ausgangspunkt der Identifikation 
eines ARIMA-Modelis ist die Analyse 
der Autokorrelationsfunktion der zu 
modellierenden Reihe Abbildung 1 
zeigt in ihrem unteren Teil die Auto
korrelationsfunktion der transformier
ten und entsprechend gefilterten Pro
duktionsreihe; die Autokorrelations
koeffizienten für eine Verzögerung 
von 1 bis 24 Monaten sind als Stäbe 
und ihre Sägnifikanzgrenzen als Linien 
dargestellt Wenn ein Koeffizient die
se Signifikanzgrenze übersteigt, gilt 
er als signifikant von Null verschieden 
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O r i g i n a l r e i h e d e s Abbildung 1 
m o n a t l i c h e n P r o d u k t i o n s i n d e x 
u n d A u t o k o r r e l a t i o n s f u n k t i o n 
f ü r (1 - B) (1 - £ 1 2 ) In IP, 
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Aulokor re la l ions funk t ion 

Die Originalreihe, der Industrieproduktion 
weist beträchtliche Saisonschwankungen auf,, 
und überdies schwankt das Saisonmuster von 
Jahr zu Jahr stark: Ans der Gestalt der Auto~> 
korrelationsfunktion der logarithmierten und 
differenzierten Reihe kann man schließen,' 
daß es ohne vorherige Korrektor nicht mög
lich sein wird, ein brauchbares Zeitreibenmo-
deil für die Industrieproduktion zu finden. 

Dies trifft für eine größere Zahl der 
geschätzten Koeffizienten zu Einige 
weitere Werte liegen zudem nur 
knapp unter der Signifikanzgrenze. 
Das zu schätzende Modell müßte also 
eine sehr komplexe Struktur aufwei
sen Ein entscheidendes Hindernis ist 
aber die Tatsache, daß in dieser Folge 
von Autokorrelationskoeffizienten 
kein Muster zu erkennen ist Auch die 
partielle Autokorrelationsfunktion, das 
zweite wichtige Instrument für die 
Identifikation eines ARIMA-Modells, 
liefert keine bessere Information 

Die Gestalt der beiden Autokorre
lationsfunktionen weist eindeutig dar
auf hin, daß der Produktionsindex kei
nem ARIMA-Modell niederer Ordnung 
folgt. Sie impliziert vielmehr, daß je
der Wert der trend- und saisonberei

nigten Industrieproduktion eine unab
hängige und höchst komplexe Linear
kombination von Zufallsfehlern ist In 
diesem Fall fällt der autoregressive 
(AR) Teil des ARIMA-Modells weg, 
und im Moving-average-Teil (MA) wird 
für jeden signifikanten Autokorrela
tionskoeffizienten ein eigener Para
meter geschätzt. Bei einer größeren 
Zahl von signifikanten Autokorrela
tionskoeffizienten, wie dies hier der 
Fall ist, sind große Schätzprobleme 
unausweichlich Das Modell ist über-
parameterisiert, die Schätzwerte für 
die einzelnen Parameter sind hoch-
korreliert und damit sehr unzuverläs
sig Die schlechten Prognoseeigen
schaften solcher Modelle sind hinrei
chend bekannt 

Die mit den Schätzergebnissen in 
Übersicht 1 angeführten Teststatisti
ken zeigen, daß das Modell für die Er
klärung der Industrieproduktion un
brauchbar ist Der Schätzfehler der 
Industrieproduktion (SE) ist mit über 
4% sehr hoch, die Berechnung 
brauchbarer Prognosen ist somit 
kaum möglich. Außerdem weist der 
hohe Wert der ß-Statistik auf Auto-
korrelation in den Residuen dieses 
Modells hin — trotz der bereits relativ 
großen Zahl von MA-Parametern. 
Freilich sollte die Schätzung dieses 
Modells nur den Ausgangspunkt für 
eventuelle Modellverbesserungen lie
fern. 

Ein so enttäuschendes Ergebnis 
ist bei der Schätzung von ARIMA-Mo
dellen für makroökonomische Zeitrei
hen leider keine Ausnahme Bald nach 
Einführung dieser Modelle wurde 
nämlich deutlich, daß sie ökonomi
sche Zeitreihen oft nur unzureichend 
beschreiben können. In der Folge 
suchte man die Klasse der ARIMA-
Modelle so zu erweitern, daß sie auch 
diese Zeitreihen adäquat modellieren 
werden können Die Form der Auto
korrelationsfunktion in Abbildung 1 
läßt vermuten, daß die bei der Model
lierung des Produktionsindex auftre
tenden Probleme in Kalendereffekten 
ihre Ursache haben Methoden zur 

E i n e i n f a c h e s A R I M A - M o d e l l d e r I n d u s t r i e p r o d u k t i o n Übersicht 1 

(1 - B) (1 - 5 1 2 ) In IP, _ 
(1 - 0 7 7 5 5 + 0 132 B3 - 0172 B7 + 0 257 Ba - 0,228 5 " ) (1 - 0 748 ß 1 2 ) a, 

(0,056) (0 057) (0.056) (0,077) (0 0/4) (0,054) 

SE = 0 042 DW= 2 09 Q (24) - 64 2 

Ausschaltung solcher Effekte schla
gen Liu (1980), Bell - Hillmer (1981) 
und Hillmer (1982) vor 

A u s s c h a l t u n g v o n 
K a i e n d e r e f f e k t e n 

Kalendereffekte sind ein mehr
schichtiges Problem Nicht nur die im 
Zeätablauf variierende Zahl der Ar
beitstage pro Monat verursacht die 
beobachteten erratischen Produk
tionsschwankungen — eine weitere 
Ursache liegt in der unterschiedlichen 
Wochentagszusammensetzung der 
einzelnen Monate, weil die Arbeits
produktivität nicht an allen Wochenta
gen gleich hoch ist Dieses Problem 
ist deshalb besonders knifflig, weil die 
Wochentagszusammensetzung auch 
für den gleichen Monat von Jahr zu 
Jahr schwankt Schaltjahre machen 
das Problem noch komplexer Da die
se Kalendereffekte weitgehend durch 
institutionelle Faktoren ausgelöst 
werden, scheint ihre Ausschaltung 
wünschenswert Das kann gesche
hen, indem man sie durch einen de
terministischen Ansatz zu approxi
mieren versucht Dabei wird unter
stellt, daß der Kalendereffekt, KE„ im 
Monat t eine Funktion der Anzahl ver
schiedener Wochentage, Tlt, im Mo
nat ist: 

• = i 

Tln i = 1, ,6 , steht für die Zahl der 
Montage (Dienstage usw ) minus Zahl 
der Sonntage bis zur Zahl der Sams
tage minus Zahl der Sonntage im Mo
nat t, T7t bezeichnet die Gesamtzahl 
der Tage im Monat t Diese Normie
rung erfolgt, um orthogonale Variable 
zu erhalten: Die Gesamtzahl der Tage 
ist nämlich die Summe der einzelnen 
Wochentage und somit kollinear 

Das Modell für die beobachtete 
Zeitreihe der Industrieproduktion hat 
somit folgende Form: 

(2) In IP, = KE, + N„ 

N, folgt einem ARIMA-Modell. 

Vor der Schätzung der /?, aus den 
Daten sind die Variablen Tt, zu kon
struieren Der erste Schritt ist sehr 
einfach. Die PC-Version des SCA-Sy-
stems, die für alle Berechnungen die
ser Arbeit verwendet wurde, liefert 
die Zahl der verschiedenen Wochen
tage in jedem Monat für einen ge
wünschten Zeitraum Diese Aufstel-
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S c h ä t z w e r t e d e r W o c h e n t a g s g e w i c h t e Übersiebt 2 

1 - ß ) d - ß 1 2 ) In IP, _ 

0 005 (1 - B) (1 - ß 1 2 ) Tu + 0 007 (1 - B) (1 - ß 1 2 ) T2, + 
(0,001) (0.002) 

0 012 (1 - B) (1 ~ ß , ? ) T3I 
+ 0 006 {1 - B) (1 - ß 5 2 ) TM + 

(0,002) (0 002) 

0 006 (1 - B) (1 - ß 1 2 ) n, - 0 018 (1 - ß ) ( 1 - ß 1 2 ) TBI + 
(0 002) (0 002) 

0 029 (1 - B) (1 + e, 
(0 006) 

SE = 0 024 DW = 2,20 Q (24) = 67 4 

lung spiegelt aber die Besonderheiten 
des österreichischen Kalenders mit 
seiner relativ großen Zahl von Feierta
gen nicht wider Sie muß daher für 
österreichische Verhältnisse schritt-

Durch die Einführung von 
Kalendervariablen in ein ARIMA-

Modelf gelingt es, erratische 
Schwankungen der 

Industrieproduktion auszuschalten. 
Der Schätzfehler dieses erweiterten 

Modells sinkt auf die Hälfte. Das 
Modell kann für Zwecke der 

Saisonbereinigung und Prognose 
eingesetzt werden. 

weise adaptiert werden (es sollte aber 
nicht verhehlt werden, daß dadurch 
ein Element von Willkür eingeführt 
wird) Zunächst werden die gesetzli
chen Feiertage als Sonntage behan
delt und Gleichung (2) versuchsweise 
geschätzt Für N, wird vorerst ein 
sehr einfaches ARIMA-Modell unter
stellt: ( 1 - 5 ) ( 1 - ß 1 2 ) N, = a, Das 
Ergebnis dieses Schätzversuchs ist 
vielversprechend Eine genauere Ana
lyse zeigt aber, daß im Mai, Juni und 
Dezember noch immer größere 
Schätzfehler auftreten — offenbar 
wurden die Kalendereffekte noch 
nicht vollständig ausgeschaltet. Der 
verbliebene Effekt resultiert daraus, 
daß Arbeitnehmer in Zusammenhang 
mit Feiertagen Urlaubstage konsu
mieren Anhand der Information über 
die jeweilige Konjunkturlage, die mit
entscheidend sein dürfte, ob zusätzli
cher Urlaub gewährt wird und ob Fei
ertage eingearbeitet werden, konnte 
rasch eine Wochentagszusammenset
zung der einzelnen Monate gefunden 
werden, die brauchbare Schätzwerte 
der ß, lieferte (Übersicht 2) Alle ge
schätzten Parameter sind signifikant 
von Null verschieden und haben das 
erwartete Vorzeichen Die allgemeine 

Gestalt der Gewichtungsfunktion er
scheint plausibel Die Gewichte stei
gen in der ersten Wochenhälfte konti
nuierlich an und fallen vom Höchst
wert am Mittwoch ebenso kontinuier
lich wieder ab Das Gewicht für den 
Samstag ist erwartungsgemäß nega
tiv 

Mit Hilfe dieser Gewichte kann 
man nun die verschiedenen Kalender
effekte aus der Originalreihe des Pro
duktionsindex ausschalten Der so 
korrigierte Index der Industrieproduk
tion ist im oberen Teil von Abbil
dung 2 wiedergegeben. Im Vergleich 
mit Abbildung 1 wird die Verbesse
rung deutlich Die korrigierte Produk
tionsreihe weist einen sehr regelmäßi
gen Verlauf auf vor allem ihr Saison
muster scheint viel stabiler zu sein 
Durch die Bereinigung gelingt es also 
tatsächlich, Saisoneffekte und Ein
flüsse, die ihre Ursache in Kalender
variationen haben, zu trennen Dieses 
Ergebnis wird auch durch die Gestalt 
der Autokorrelationsfunktion der ent
sprechend differenzierten neuen Pro
duktionsreihe (im unteren Teil von 
Abbildung 2) eindrucksvoll untermau
ert Vernachlässigt man den Koeffi
zienten für Lag 11 als Zufallsprodukt, 
so entspricht die Autokorrelations-

K a l e n d e r b e r e i n i g t e Abbildung 2 
I n d u s t r i e p r o d u k t i o n u n d A u t o 
k o r r e l a t i o n s f u n k t i o n f ü r 
(1 - B) (1 - S 1 2 ) In IP, 

1970 1972 1974 1976 1978 1980 198Z 1984 1986 

0 2 -

. 0 1 } 

: 0-lj 

; - 0 i 

]-Q 2 f 

! - 0 3 -i 

" - 0 4 

- 0 5 

Au tokor re la t ions funk i ion 

1 i 
Sign lg ikanzgrenze 

Koef f iz ienten 
11 15 15 17 19 

Quar ta le 

Der Erfolg der Kalenderbereinigung ist nicht 
zu übersehen: Die Ursprungsreihe besitzt ein 
stabiles Saisonmuster, die Gestalt der Auto.-, 
korrelationsfunktion für die entsprechend, 
transformierte Reihe belegt, daß die kalender
bereinigte Industrieproduktion einem relativ 
einfachen Zeitreihenmodell folgt. 

funktion genau einem multiplikativen 
saisonalen ARIMA-Modell Das Modell 
für N, ist somit doch etwas kompli
zierter als zunächst vermutet (Über
sicht 3) 

Alle Parameter — sowohl die Wo
chentagsgewichte als auch die beiden 
Moving-average-Parameter — werden 
nun simultan geschätzt Die Schätz
werte sind durchwegs signifikant von 
Null verschieden und haben das er
wartete Vorzeichen Die Erweiterung 
des Modells hat den Schätzfehler ge
genüber dem ursprünglichen ARIMA-
Modell aus Übersicht 1 um mehr als 

A R I M A - M o d e l l f ü r d e n I n d e x d e r I n d u s t r i e p r o d u k t i o n Übersicht 3 
u n t e r A u s s c h a l t u n g v o n W o c h e n t a g s - u n d s o n s t i g e n K a l e n d e r e f f e k t e n 

(1 - B) (1 - ß 1 2 ) In IP, - - 0 , 0 0 1 -h 
(0 000) 

0 005 (1 - ß ) ( 1 - ß 1 2 ) T„ + 0,006 (1 - B) (1 
(0 001) (0 002) 

0 013 (1 - ß ) ( 1 - ß i 2 ) T3, + 0,007 (1 - B) (1 - ß 1 2 ) r4, + 
(0 002) (0 002) 

0 005 (1 - ß ) ( 1 - B'2) TSl - 0 018 (1 - B) (1 - ß 1 2 ) + 
(0 002) (0,001) 

0 029 (1 - B) (1 - ß 1 2 ) T7, + (1 - 0 243 B) (1 - 0 674 B'2) a, 
(0 007) (0 068) (0 053) 

SE = 0 0189 DW= 2,02 0(24) = 1 8 2 
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50% verringert, mit 1,9% weist er nun 
eine durchaus akzeptable Größe auf. 
Weiters deutet die Ö-Statistik des 
neuen Modells nicht mehr auf Auto-
korrelation in den Residuen hin Das 
Modell scheint somit den zeitlichen 
Verlauf der Produktion zufriedenstel
lend zu beschreiben und kann daher 
gefahrlos für die Saisonbereinigung 
und Prognose herangezogen werden 

S a i s o n b e i e i n i g u n g 

Ein kurzer Überblick über eine auf 
einem ARIMA-Modell basierende Me
thode der Saisonbereinigung findet 
sich im Anhang Der saison- und ka
lenderbereinigte Index der Industrie
produktion ist in Abbildung 3 wieder
gegeben Als Vergleichsbasis dient 
die traditionell saisonbereinigte Pro
duktionsreihe des WiFO1) Die beiden 
Reihen scheinen nicht sonderlich zu 
divergieren Eine genauere Analyse 
und vor allem ein Vergleich der bei
den irregulären Komponenten (Abbil
dung 3) macht doch signifikante Un
terschiede deutlich Die Reihen bewe-

S a i s o n f a e r e i n i g t e r I n d e x Abbildung3* 
d ß r I n d u s l.ri. c p r o d u k t i o n 

Saisonberein igt 

6 0 <• • 
1970 1972 1974 1976 1978 19S0 19B2 1984 1986 

I rreguläre Komponen te 
i O B -

1 0 6 -

! 0 4 -

0 9 J . 
1970 1972 1974 1976 1978 1980 1982 1984 1986 

Die traditionell saisonbereinigte Reihe des 
WIFO und die anhand der kalenderbereinig
ten Reihe errechneten saisonbereinigten Wer
te divergieren kaum. Eine genauere Analyse 
und vor allem ein Vergleich der beiden irregu
lären Komponenten fördert jedoch signifikan
te Unterschiede zutage: 

gen sich zwar über die ganze Unter
suchungsperiode parallel, doch be
steht durchwegs ein Niveauunter
schied von 2 bis 3 Indexpunkten. Die 
traditionelle Saisonbereinigung des 

Die vom WIFO erstellte und die auf 
einem Modellansatz basierende 

saisonbereinigte Reihe der 
Industrieproduktion scheinen auf den 

ersten Blick nicht sonderlich zu 
divergieren. Eine genauere Analyse 

und vor allem ein Vergleich der 
irregulären Komponenten bringt 

jedoch signifikante Unterschiede 
zutage. 

WIFO scheint das Niveau der Indu
strieproduktion systematisch zu un
terschätzen Zudem ist die aus einem 
Modeilansatz berechnete Reihe etwas 
glatter als die WIFO-Reihe, wie man 
aus einem Vergleich der irregulären 
Komponenten deutlich erkennt 

P r o g n o s e 

Übersicht 4 liefert Anhaltspunkte 
für die Prognosegenauigkeit der bei
den ARIMA-Modelle für die Industrie
produktion. Da monatliche Prognosen 
der Industrieproduktion aus anderen 

I Die Qualität der mit einem um 
i Kalendereffekte erweiterten ARIMA-
[ Modell erstellten Prognosen ist 
) ausgezeichnet. Sie sind den 
i Vorhersagen anhand eines einfachen 
i Modells deutlich überlegen, 

Quellen nicht vorliegen, dient das ur
sprüngliche ARIMA-Modell als Ver
gleichsbasis für das erweiterte Mo
dell Die verglichenen Prognosen sind 
echte Ex-ante-Vorhersagen Begin
nend mit Jänner 1980 werden Pro
gnosen der Industrieproduktion für 
einen bzw. sechs Monate voraus er
rechnet Für die einstufigen Progno
sen wird das Modell z B bis Dezem
ber 1979 geschätzt und der Wert für 
Jänner 1980 vorausgesagt, für sechs
stufige Vorhersagen nur bis Juli 1979, 
wenn der Wert für Jänner 1980 pro
gnostiziert werden soll So werden bis 
August 1987 jeweils 92 prognostizier
te Werte des Produktionsindex mit 

P r o g n o s e v e r h a l t e n Übersicht 4 

Prognosegenau igke i t 

Einfaches ARIMA-
ARIMA- Model l mit 
Model l Kaiender-

ef fekten 

1 Monat voraus 

0,395 0.909 

Mittlerer quadrat ischer Fehler 0.076 0.029 

Ungle ichhei tskoef f iz ient 0 637 0 094 

Regress ionskoef f iz ient 0 7 7 7 1 050 
JJM o o a o o o o o 

U* 0 051 0,022 

UD 0 949 0 978 

6 Monate voraus 

r 5 0,516 0,923 

Mit t lerer quadrat ischer Fehler 0 067 0 026 

Ungle ichhei tskoef f iz ient 0,492 0,078 
Regrassionskoef f iz ient 0 391 1 007 
Iß* 0 000 0.000 

U* 0 0 1 6 0 001 

UD 0,984 0,999 

einem Prognosehorizont von einen 
bzw sechs Monaten errechnet Diese 
beiden Stichproben bilden die Basis 
für die Berechnung der Theil'schen 
Maße der Prognosegüte2) 

Das um Kalendereffekte erweiter
te Modell ist dem ursprünglichen ARI
MA-Modell sowohl bei einstufigen als 
auch bei sechsstufigen Vorhersagen 
eindeutig überlegen (Übersicht 4): 
Der Korrelationskoeffizient zwischen 
vorhergesagten und tatsächlichen Än
derungen der Industrieproduktion ist 
für das erweiterte Modell mit 0,9 fast 
doppelt so groß wie für das einfache 
Modell Umgekehrt ist die Wurzel aus 
dem mittleren quadratischen Progno
sefehler, der über die Größenordnung 
der Vorhersagefehler Aufschluß gibt, 
für das einfache ARIMA-Modell fast 
dreimal so groß wie für das erweiter
te. Die Unterschiede in den Ungleich
heitskoeffizienten, die das Prognose
verfahren an einer naiven „No-
change"-Extrapolation messen sind 
noch ausgeprägter, und auch hier ist 
das erweiterte Modell eindeutig über
legen Regressiert man die tatsächli
chen Änderungen der Industriepro
duktion auf die prognostizierten, so 
erhält man einen Regressionskoeffi
zienten von 1 — ein Beleg für perfek
te Vorhersagen Eine Zerlegung des 
mittleren quadratischen Fehlers in 
Komponenten zeigt, daß keine Grup
pe der getesteten Prognosen durch 
eine lineare Transformation verbes
sert werden könnte Für die guten 
Vorhersagen des erweiterten Modells 

D a s W i F O g e w i c h t e t f ü r d i e S a i s o n b e r e i n i g u n g d i e O r i g i n a l r e i h e u n d e i n e u m d i e Z a h l d e r A r b e i t s t a g e b e r e i n i g t e R e i h e d e r I n d u s t r i e p r o d u k t i o n i m V e r h ä l t n i s 7 z u 
3 z u s a m m e n u n d b e r e i n i g t d i e s o e n t s t e h e n d e R e i h e m i t C E N S U S X -11. 
E ) E i n e d e t a i l l i e r t e B e s c h r e i b u n g d i e s e r M a ß z a h l e n f i n d e t d e r i n t e r e s s i e r t e L e s e r in Theil ( 19S6) 
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hat dieses Ergebnis keine Bedeutung. 
Für die schlechten Prognosen des ur
sprünglichen Modells jedoch ist es 
sehr enttäuschend weil eine Verbes
serung angebracht wäre Das um Ka
lendereffekte erweiterte ARIMA-Mo
dell prognostiziert also auf kurze 
Sicht überaus zufriedenstellend, und 
mehr sollte man von einem Zeitrei
henmodell nicht erwarten. Weil die 
Wochentagszusammensetzung des 
Kalenders für die Zukunft bekannt ist, 
kann das Modell auch in der Praxis für 
die Prognose eingesetzt werden Die 
erforderlichen Anpassungen sollten 
geringen Aufwand verursachen, weil 
sich die Zusammensetzung wieder
holt und man daher Erfahrungen aus 
der Vergangenheit gezielt einsetzen 
kann 

Z u s a m m e n f a s s u n g 

Die Industrieproduktion weist we
gen der von Monat zu Monat variie
renden Zahl der Arbeitstage starke 
monatliche Schwankungen auf Die in 
Österreich relativ hohe Zahl von ge
setzlichen Feiertagen verursacht zu
sätzliche Probleme Saisonbereini
gung und vor allem Prognose des 
Produktionsindex werden durch sol
che Kalendereffekte sehr erschwert 
Eine einfache Bereinigung um die 
Zahl der Arbeitstage, wie sie das 
Österreichische Statistische Zentral
amt vornimmt, kann die Reihe nicht 
ausreichend glätten 

Die vorliegende Arbeit zeigt daß 
es möglich ist, diese Kalendereffekte 
wirksam auszuschalten Ausgangs
punkt der Bereinigung ist ein Kalen
der, der die für Österreich charakteri
stische Wochentagszusammenset
zung der einzelnen Monate eines Jah
res wiedergibt Diese Wochentagszu
sammensetzung hat nämlich ent
scheidenden Einfluß auf das Produk
tionsvolumen eines Monats: An 
Samstagen, Sonn- und Feiertagen ist 
die Produktionstätigkeit bekanntlich 
viel geringer als an Werktagen, und 
sie variiert auch zwischen den einzel
nen Werktagen Diese Tatsache kann 
man für die Kalenderbereinigung der 
Industrieproduktion nutzen, indem 
man die Produktion eines Monats zur 
Zahl der Montage, Dienstage usw in 
diesem Monat in Beziehung setzt. 
Wenn auf einen bestimmten Werktag 
ein Feiertag fällt, ist er vernünftiger

weise als „Sonntag" zu zählen. So 
kommt man zur tatsächlichen Zahl 
der Werktage in jedem Monat. Die 
Tatsache, daß gern an Feiertage Ur
laubstage angeschlossen werden, ist 
etwas schwerer in den Griff zu be
kommen Auch dieses Problem kann 
aber durch gezieltes Probieren relativ 
rasch gelöst werden. Allerdings führt 
man dadurch ein Element von Willkür 
in die Analyse ein Mit etwas zusätzli
chem Arbeitsaufwand könnte diese 
subjektive Komponente jedoch deut
lich reduziert werden 

Ein so adaptierter Kalender kann 
erfolgreich zur Ausschaltung stören
der Sondereinflüsse aus der Indu
strieproduktion verwendet werden Im 
Gegensatz zur Originalreihe verläuft 
die korrigierte Reihe sehr regelmäßig 
und weist vor allem ein stabiles Sai
sonmuster auf. Die Saisonbereinigung 
bereitet dann keine Schwierigkeiten 
mehr Überdies läßt sich die korrigier
te Reihe durch ein relativ einfaches 
ARIMA-Modell hinreichend genau be
schreiben Dieses Modell kann zur 
Prognose des Produktionsindex her
angezogen werden, wobei eine be
achtliche Prognosegenauigkeit zu er
warten ist 

A n h a n g 

A R M A - M o d e l l e 

Stationarität ist eine Grundvoraus
setzung dafür, daß ein stochastischer 
Prozeß durch ein autoregressives Mo-
ving-Average-Modell (ARMA-Modell) 
dargestellt werden kann Ein Prozeß 
ist stationär wenn Mittelwert und Va
rianz konstant sind und die Autokova-
rianzen 
yk = Cov {y„ y;_k) = 

= E (y, — p) (yt-k —p) 
und Autokorrelationen 

n = Cov {y„ yt-k) = n 
-> [VarWVarO/,.*)]^ yQ 

nur von der Zeitdifferenz k abhängen. 
Die Autokorrelationen (als Funktion 
dieser Zeitdifferenz k betrachtet) 
werden in der Literatur als Autokorre
lationsfunktion bezeichnet. 

Ein stationärer Prozess y, kann als 
ARMA-Modell formuliert werden: 
y, — & yt-% - • - (pP y,-P = 
= a, + &i a,_! + + a,_q 

In diesem Ausdruck bezeichnet 
{a} eine Folge von unkorrelierten Zu

fallsvariablen mit Mittelwert 0 und Va
rianz o2 Eine solche Folge wird als 
„weißes Rauschen" bezeichnet Unter 
Verwendung des Verschiebungsope
rators Bk y, = y,_k lautet der Aus
druck: 

(1 - • - <PPBP)yi = 
= (1 4- B + . + #q B") a, 

oder, noch kompakter, 

<p(B)y,= tf(B)ai 

Die Koeffizienten <p, und kön
nen aus den beobachteten Werten 
geschätzt werden. Dazu muß man 
aber zuerst die Ordnung der Polyno
me cp (B) und •& (B) bestimmen Dies 
geschieht durch Inspektion der Auto
korrelationsfunktion (ACF) und der 
partiellen ACF, die je nach Grad die
ser Polynome verschiedene Gestalt 
haben Die ACF wurde bereits zu Be
ginn eingeführt. Die PACF mißt die 
zusätzliche Korrelation zwischen y, 
und y,_h, nachdem der Einfluß der da
zwischenliegenden Variablen y,_u 

y,-k+^ ausgeschaltet wurde Reine AR-
bzw MA-Prozesse sind relativ leicht 
zu identifizieren, weil ACF und PACF 
für sie eine genau definierte Gestalt 
haben Die ACF eines AR(/>)-Prozes-
ses ist eine Kombination gedämpfter 
Exponential- und Sinusschwingun
gen. Die PACF wird Null für Verzöge
rungen größer als die Ordnung p des 
Prozesses Für MA(g)-Prozesse gilt 
umgekehrt: Die ACF bricht für Verzö
gerungen größer als q ab; die PACF 
ist eine Kombination von Exponential-
und Sinusschwingungen. Die Identifi
kation von gemischten ARMA(/?, q)-
Prozessen gestaltet sich etwas 
schwieriger, aber auch dafür gibt es 
inzwischen geeignete Methoden 

Viele ökonomische Zeitreihen sind 
leider nicht stationär und unterliegen 
überdies starken Saisonschwankun
gen. Für diese Fälle sind die multipli-
kativen saisonalen autoregressiven in
tegrierten Moving-average-Modelle 
(ARIMA-Modelle) vorgesehen: 

g>(B)$(L){\ - - Z . ) O y , = 
= &(B)6 (L) a, 

Hier ist L=B\ s bezeichnet die 
Periode der Saisonalität, d. h. s = 4 für 
Quartalsdaten und s = 12 für Monats
daten. ARIMA-Modelle unterscheiden 
sich von ARMA-Modellen also durch 
die Präsenz von zusätzlichen Diffe
renzenoperatoren, die Stationarität 
der zu modellierenden Zeitreihen si-
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ehern sollen Ihre Ordnung ist in der 
Regel d=D=-\ 

Wenn die Ordnung der einzelnen 
Polynome festgelegt ist, kann das 
Modell geschätzt werden. Anschlie
ßend wird getestet, ob die Residuen 
des geschätzten Modells tatsächlich 
unkorrelierte Zufallsfehier sind. Dafür 
verwendet man die ß-Statistik von 
Ljung — Box (1978) Übersteigt sie 
einen kritischen Wert, so ist die Null-
Hypothese zu verwerfen. Man muß in 
einer neuen Identifikationsphase ver
suchen, die Modellspezifikation zu 
verbessern3) 

S a i s o n b e r e i n i g u n g a u f der B a s i s 
e i n e s M o d e l l a n s a t z e s 

Obwohl saisonbereinigte Daten in 
der laufenden Konjunkturanalyse häu
fig verwendet werden weiß man über 
die Eigenschaften der zu ihrer Be
rechnung verwendeten Methoden oft 
nur unzureichend Bescheid. CENSUS 
X-11 die am häufigsten eingesetzte 
Methode, ermittelt saisonbereinigte 
Werte mit Hilfe gleitender Durch
schnitte. Die einzige Rechtfertigung 
für dieses Vorgehen scheint zu sein, 
daß es in der Mehrzahl der Fälle zu 
brauchbaren Resultaten führt Eine 
fundierte theoretisch-statistische Be
gründung für die Verwendung von 
gleitenden Durchschnitten gibt es 
hingegen nicht Die auf einem Modell

ansatz basierenden Saisonbereini
gungsverfahren sollen diesen Mangel 
beheben 

Ziel jeder Saisonbereinigung ist 
es, eine beobachtete Zeitreihe y, in 
Trend [Tt), Saison (S() und irreguläre 
Komponente (/,) zu zerlegen: 

(3) h=T,+ S,+ /,. 

Durch die Anwendung von Trans
formationen auf die Originalreihe läßt 
sich dieser restriktiv erscheinende 
Ansatz beliebig erweitern Im Gegen
satz zu empirischen Methoden der 
Saisonbereinigung, wie CENSUS 
X-11, werden aber in dem auf einem 
ARIMA-Modell basierenden Ansatz 
der Trend, die Saison und die irregu
läre Komponente exakt definiert Man 
unterstellt, daß sie ARIMA-Modellen 
folgen: 

(4) &7(B)Tt=ej(B)btl 

&s(B)St = 6s(B)ct 

0,(8)1, = &!(B)d!, 

b,, ct und d, bezeichnen voneinander 
unabhängig verteilte Zufallsfehier je
weils mit Mittelwert 0 und Varianz ob

2, 
ac

2 und of Wenn die Polynome (4) 
bekannt wären, könnte man Metho
den der Signalextraktion verwenden, 
um Schätzwerte für Tt, S, und I, zu er
halten Diese Polynome sind in der 
Regel nicht bekannt, und daher ist 
eine direkte Schätzung von Trend, 
Saison und irregulärer Komponente 

nicht möglich Man kann aber das 
ARIMA-Modell der beobachteten Rei
he y, schätzen. Unter gewissen A-
priori-Restriktionen kann dieses Mo
dell dazu dienen, die oben erwähnten 
Polynome zu bestimmen Danach hel
fen Methoden der Signalextraktion 
Schätzwerte für Trend Saison und ir
reguläre Komponente zu berech
nen4) 
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