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Die vorliegende Untersuchung wurde im Auftrag des Sustainable Business Institute (SBI) durch-

geführt. Sie gliedert sich in zwei Teile.

Teil eins (Seiten B-1 bis B-23) befasst sich mit der Überwälzung der Kosten von CO2-Emissionsrechten

auf den deutschen Großhandelsstrompreis. Die Untersuchung kommt zum Schluss, dass es bis ins

Jahr 2006 zu einer asymmetrischen Überwälzung des CO2-Preises gekommen ist. Diese Asymmetrie

war dergestalt, dass Kostenanstiege deutlich stärker an den Verbraucher weitergegeben wurden als

Kostenrückgänge. Etwa zeitgleich wurde das Preissetzungsverhalten der deutschen Stromerzeuger

zum Gegenstand einer Untersuchung durch das Bundeskartellamt. Wir zeigen, dass die Praxis der

asymmetrischen Kostenweitergabe in etwa in dem Zeitpunkt aufgegeben wurde, als es deutlich

wurde, dass das Bundeskartellamt erhebliche Zweifel an der Rechtmäßigkeit der Preissetzung der

Stromerzeuger hatte. Unsere Untersuchung kann als Lehrstück darüber gesehen werden, wie die

erhöhte Aufmerksamkeit des Regulierers das Marktverhalten des Regulierten beeinflussen kann.

Teil zwei (ab C-1) beschäftigt sich mit CO2-Emissionsrechten als Anlageinstrument. Konkret

untersuchen wir hier, ob ein Investor, der ein bestimmtes Portfolio verschiedener Anlageklassen

besitzt, davon profitieren kann, zusätzlich in CO2-Emissionsrechte zu investieren. Vergleichsweise

robust deuten unsere Ergebnisse darauf hin, dass dies nicht der Fall ist. CO2-Emissionsrechte

weisen Renditecharakeristika auf, die typische Anlageportfolios nicht sinnvoll erweitern können.
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Modellierung von Interdependenzen zwischen Energie- und

CO2-Zertifikatepreisen - Asymmetrische Preisweitergabe am

Strommarkt?∗

Frieder Mokinski† Nikolas Wölfing‡

22. Mai 2012

Zusammenfassung

Im Lauf des Jahres 2005 gingen beim Bundeskartellamt mehrere Beschwerden über das

Preissetzungsverhalten der deutschen Stromerzeuger ein: Vertreter der energieintensiven Indus-

trie argumentierten, dass die deutschen Stromerzeuger aufgrund ihrer marktbeherrschenden

Stellung in der Lage seien, rein kalkulatorische Kosten für unentgeltlich ausgegebene CO2-

Emissionsrechte (EUA) auf den Strompreis aufzuschlagen. Dies stelle einen Marktmachtmiss-

brauch dar. Im März 2006 veröffentlichte das Kartellamt seine Untersuchungen und lud zur

mündlichen Verhandlung. Wir zeigen, dass sich etwa zeitgleich die Preisbildung im Großhandel

für Strom änderte. Vorher scheinen die Erzeuger Preisschwankungen bei den Emissionsrechten

asymmetrisch auf den Strompreis überwälzt zu haben: Bei einem Anstieg des EUA-Preises wur-

de der Strompreis stärker erhöht, als er bei einem betragsmäßig gleichen Rückgang des Preises

für EUA Emissionsrechte verringert wurde. Im nachfolgenden Zeitraum finden wir keine Belege

für eine asymmetrische Weitergabe. Ausschlaggebend für die Veränderung im Preissetzungsver-

halten könnte die Furcht vor regulatorischen Eingriffen gewesen sein.

∗Untersuchung im Auftrag des Sustainable Business Institutes, Oestrich-Winkel

†Zentrum für Europäische Wirtschaftsforschung (ZEW), Mannheim, Forschungsbereich Finanzmärkte, mokin-
ski@zew.de

‡Zentrum für Europäische Wirtschaftsforschung (ZEW), Mannheim, Forschungsbereich Umwelt- und Ressourcen-
ökonomik, woelfing@zew.de
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1 Einleitung

Seit Januar 2005 verpflichtet das europäische System für den Handel mit Emissionsrechten (Eu-

ropean Union Emission Trading Scheme, kurz: EU-ETS) die Betreiber von größeren treibhaus-

gasemittierenden Anlagen in der EU, die anfallenden Emissionen zu erfassen und zum Ende je-

den Jahres eine entsprechende Menge an Emissionsrechten (European Emission Allowances, kurz:

EUA) abzutreten. Der stromproduzierende Sektor mit allen thermischen Kraftwerken ab 20 Mega-

watt Leistung unterliegt neben anderen Sektoren dem EU-ETS. Aus Sicht der Stromproduzenten

nehmen Emissionsrechte die Rolle eines Inputfaktors im Produktionsprozess ein: Für jede produ-

zierte Stromeinheit muss eine von den Produktionstechnologie abhängige Menge an Zertifikaten

aufgewendet werden.

Bislang werden Emissionsrechte weitgehend kostenlos verteilt. Die Zuteilung verläuft nach dem

Prinzip des ”Grandfathering”: Wer in der Vergangenheit höhere Emissionen verursacht hat, be-

kommt mehr Rechte zugeteilt. Die zugeteilten Rechte dürfen zwischen den Unternehmen gehandelt

werden und erhalten dadurch einen Preis.

Im Lauf des Jahres 2005 gingen beim Bundeskartellamt (BKartA) mehrere Beschwerden über

das Preissetzungsverhalten der deutschen Stromerzeuger ein. Verschiedene Vertreter energiein-

tensiver Industrien argumentierten, die deutschen Stromerzeuger seien aufgrund ihrer marktbe-

herrschenden Stellung in der Lage, rein kalkulatorische Kosten für unentgeltlich erhaltene CO2-

Emissionsrechte auf den Strompreis aufzuschlagen. Es läge also ein Fall von Marktmachtmissbrauch

vor.

Selbst Branchenkenner schätzten die Chancen auf einen regulierenden Eingriff durch das Kartell-

amt gering ein. Der Branchenverband der chemischen Industrie (VCI), die zu den umsatzstärksten

energieintensiven Branchen gehört, verzichtete aus diesem Grund darauf, sich den Beschwerde-

führern anzuschließen. Einem Hintergrundgespräch zufolge wurde in Branchenkreisen die Ansicht

vertreten, die Einpreisung der EUA-Kosten folge einer nachvollziehbaren betriebswirtschaftlichen

Logik und sei kartellrechtlich nicht zu ahnden (Persönliches Gespräch vom 16.05.2012 mit Jörg

Rothermel, Bereichsleiter Energie, Klimaschutz und Rohstoffe, Verband der Chemischen Industrie

e.V., Frankfurt.).

Wider Erwarten brachten erste Ermittlungsergebnisse das Bundeskartellamt dazu, seine Unter-

suchung zu vertiefen. Am 9. März 2006 lud das Kartellamt die Stromerzeuger RWE und E.ON für
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den 30. März 2006 zu einer mündlichen Verhandlung. Zehn Tage vor der Verhandlung wurde ein

Sachstandsbericht mit den vorläufigen Ermittlungsergebnissen veröffentlicht (BKartA, 2006).

Dem Bericht zu Folge räumten die Stromerzeuger auf Anfrage ein, Emissionsrechte einzuprei-

sen. Er wirft die Frage auf, ob es den Stromerzeugern nur deshalb möglich sei, die Emissionsrechte

einzupreisen, weil sie hinsichtlich des deutschen Strommarkts über eine markbestimmende Duo-

polstellung verfügen.

Auf Anfrage hierzu verwiesen die Stromerzeuger dem Bericht zufolge auf weitere europäische

Strommärkte, auf denen ihrer Ansicht nach ebenfalls Emissionsrechte eingepreist würden. Der

Bericht verwirft dieses Argument jedoch aufgrund erheblicher Zweifel daran, dass es sich bei den

verglichenen europäischen Strommärkten um Wettbewerbsmärkte handele. Stattdessen schlägt das

Kartellamt vor, andere Sektoren, die ebenfalls vom EU-ETS betroffen sind und einen funktionie-

renden Wettbewerb aufweisen, als Maßstab zu verwenden. Nach den Ermittlungsergebnissen des

BKartA scheitere
”
... eine Einpreisung der Emissionsberechtigung (sic!) in allen anderen vom Emis-

sionshandel betroffenen Branchen an den dort herrschenden Wettbewerbsverhältnissen.“ (BKartA,

2006, S.51). Der Bericht dokumentiert somit deutlich die kritische Einschätzung des Bundeskar-

tellamts zum Preiseffekt des Emissionshandels im Strommarkt vom März 2006.

Der kritische Tenor des Sachstandsberichts dürfte die Stromanbieter überrascht haben, waren

doch sogar Vertreter der energieintensiven Industrien davon ausgegangen, dass die Beschwerden

keine Aussicht auf Erfolg hätten. Wir vermuten, dass die Einsicht, dass der Regulierer die Ein-

preisung anders als erwartet beurteilt, zu einem Strukturbruch in der Preissetzung am deutschen

Strommarkt geführt hat: Nachfolgend zeigen wir, dass sich der Zusammenhang zwischen Strom-

preis und CO2-Preis im Frühjahr 2006 verändert hat.

Vorher scheinen die Erzeuger Preisschwankungen bei den Emissionsrechten asymmetrisch auf

den Strompreis überwälzt zu haben: Bei einem Anstieg des EUA-Preises wurde der Strompreis

stärker erhöht, als er bei einem betragsmäßig gleichen Rückgang des Preises für EUA verringert

wurde. Im nachfolgenden Zeitraum finden wir keine Belege für eine asymmetrische Weitergabe.

Wenngleich eine Asymmetrie in der EUA-Kostenüberwälzung nicht Teil des Verfahrens beim Bun-

deskartellamt war, legt unsere Untersuchung nahe, dass die Stromerzeuger aufgrund der intensiven

Überwachung ihrer Preissetzung ihr Verhalten geändert haben.

Dass der EUA-Preis asymmetrisch auf den Großhandelspreis im deutschen Strommarkt wirkte,

ist keine neue Erkenntnis. Zachmann und von Hirschhausen (2008) dokumentierten erstmals eine
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Asymmetrie in der Reaktion des Börsenpreis für Strom auf Schwankungen des EUA-Preis. Die

Autoren verwenden hierfür ebenfalls Preisdaten für den Zeitraum 2005 und 2006, jedoch ohne auf

einen Strukturbruch zu testen.

Zudem wurde bereits in mehreren Untersuchungen festgestellt, dass der EUA-Preis den Strom-

preis an verschiedenen europäischen Börsen beeinflusst (vgl. Fezzi und Bunn, 2009, für Großbri-

tannien, oder Fell, 2010, für Skandinavien). Asymmetrische Effekte wurden hierbei jedoch nicht

berücksichtigt.

In anderen Gütermärkten sind asymmetrische Preisanpassungen hingegen mehrfach beobachtet

worden (vgl. z.B. Peltzman, 2000). Vor allem für den Kraftstoffmarkt liegen vielfältige Hinweise

hierfür vor (Bacon, 1991; Borenstein u. a., 1997; Brown und Yücel, 2000, u.a.).

Mehrere Beiträge befassen sich aus der theoretischen Perspektive damit, wie es zu einer asym-

metrischen Überwälzung von Kosten kommen kann. Als Gründe werden in dieser Literatur unter

anderem Suchkosten (Lewis, 2001; Yang und Ye, 2008; Cabral und Fishman, 2011), Kosten für

die Änderungen von Preisschildern (englisch
”
menu costs“ bspw. bei Kuran, 1983), Lagerhaltung

(Reagan und Weitzman, 1982) oder Kollusion in heterogenen Gütermärkten mit privater Infor-

mation über Nachfrageschocks (Damania und Yang, 1998; Kovenock und Widdows, 1998) ange-

führt. Angesichts der Gegebenheiten im Stromgroßhandel kommen diese Gründe für den deutschen

Strommarkt nicht in Frage.

Unsere Untersuchung leistet somit mehrere Beiträge zur einschlägigen Literatur. Wir bestätigen

das überraschende Ergebnis von Zachmann und von Hirschhausen (2008) einer asymmetrischen

Weitergabe von EUA-Kosten auf den Strompreis im deutschen Stromgroßhandel. Zudem zeigen wir

erstmals, dass die Asymmetrie in der Überwälzung zusammengebrochen ist und geben außerdem

eine plausible Begründung dafür, wie es hierzu kam.

Unsere Analyse gliedert sich folgendermaßen. In Kapitel 2 beschreiben wir Datensatz und Mo-

dellspezifikation. In Kapitel 3 stellen wir unsere Schlüsselergebnisse vor. In Kapitel 4 zeigen wir

das unsere Ergebnisse verschiedene Robustheitsüberprüfungen überstehen. Kapitel 5 fasst die Er-

gebnisse zusammen.
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2 Datenauswahl und empirische Methoden

2.1 Datenauswahl

Wir untersuchen den Einfluss des CO2-Preis auf den Strompreis anhand von Terminkontrakten für

das Jahr 2008. Zachmann und von Hirschhausen (2008) verwenden in ihrer Analyse Preisdaten von

Strom-Terminkontrakten mit Lieferung im Jahr 2007 sowie Spotmarktpreise für EUA und Gas.

Nachfolgend begründen wir warum wir zum einen Kontrakte für das Jahr 2008 bevorzugen und

warum wir zum anderen durchgängig auf Terminkontrakte setzen und nicht Terminkontrakte und

Spotpreise vermengen.

Abbildung 1 zeigt, wie sich die Preisverläufe der Terminkontrakte für Emissionszertifikate für

das Jahr 2007 von denen für das Jahr 2008 unterscheiden: Der Preis des EUA-Terminkontrakts

für Dezember 2007 brach ab April 2006 massiv ein und näherte sich anschließend der Nulllinie an

(Daten: ICE ECX EUA Year Future Dec-07). Dieser massive Preisrückgang hing damit zusammen,

dass bekannt wurde, dass in der ersten Handelsphase von Anfang 2005 bis Ende 2007 eine deutliche

Überallokation mit EUA vorlag (vgl. z.B. Ellerman u. a., 2010, für weitere Details). Dieser ”Überal-

lokationsschock”wirkte nahezu zeitgleich wie die Veröffentlichung des Sachstandspapiers durch das

Bundeskartellamt. Die Einflüsse beider Ereignisse sind anhand der Preise für Emissionszertifikate

der ersten Handelsperiode empirisch schwer zu trennen.

In Abbildung 1 ist ebenfalls ersichtlich, dass sich der Überallokationsschock weniger deutlich auf

den Preis des Terminkontrakts mit Lieferung im Jahr 2008 auswirkte: Zum einen führte der Schock

kurzfristig zu einem verhältnismäßig schwächeren Einbruch, zum anderen stabilisierte sich der Preis

im Verlauf des Jahres 2006 (ICE ECX EUA Year Future Dec-08). Ausschlaggebend für diese gerin-

gere Reaktion war, dass sich der 2008er Terminkontrakt auf die zweite EUA-Handelsphase zwischen

2008 und 2012 bezog. Der Überallokationsbefund war jedoch explizit auf die erste Handelsphase

von 2005 bis 2007 beschränkt.

[ Abbildung 1 hier einfügen ]

Wir messen den Strompreis anhand eines Terminkontrakts für das Jahr 2008 für Grundlaststrom

(Phelix Baseload Year Futures Cal-08). Der entsprechende Kontrakt wurde an der European Ener-

B-5



gy Exchange (EEX) von März 2005 bis Ende 2007 gehandelt. Als Lieferzeitraum spezifizieren die

Kontrakte das gesamte Jahr 2008. Für die Analyse bietet dies einen erheblichen Vorteil gegenüber

Spotpreisen: Viele Faktoren, die für deutliche Schwankungen in den Spotpreisen sorgen und des-

halb modelliert werden sollten, spielen für die Preisfindung bei Terminkontrakten keine Rolle. Ein

wichtiges Beispiel ist das Wetter, das kurzfristig Einfluss auf Angebot und Nachfrage am Strom-

markt hat, langfristig jedoch nicht vorhersehbar ist und sich in den Preisen für Terminkontrakte

nicht wiederfinden sollte.

Das gleiche Argument trifft für den Gaspreis zu. Wir verwenden hierfür die Jahresfutures für

Grundlast Gaslieferungen an der niederländischen Title Transfer Facility (TTF)(ENDEX TTF Gas

Cal-08). Der TTF-Gashub ist der wichtigste Handelsplatz für Erdgas im mittleren West-Europa

und ein relevanter Preisgeber für Erdgaslieferungen in Deutschland1.

Ein weiterer Vorteil der 2008er Terminkontrakte gegenüber den 2007er Kontrakten liegt in

der um ein Jahr längeren Laufzeit. Damit stehen nach dem vermuteten Strukturbruch durch die

Veröffentlichung der Ermittlungsergebnisse des Bundeskartellamtes deutlich mehr Datenpunkte

zur Verfügung.

Zudem unterscheiden wir uns von Zachmann und von Hirschhausen (2008) hinsichtlich der

Frequenz der Daten, die wir verwenden. Zachmann und von Hirschhausen (2008) setzen auf wö-

chentliche Datenpunkte, wir nutzen Tagesdaten. Dadurch vermeiden wir Probleme, die sich durch

die Aggregation von Datenpunkten entlang der Zeitreihendimension ergeben (vgl. inter alia Mar-

cellino, 1999).

2.2 Modellspezifikation

Wir untersuchen mithilfe eines geeigneten multivariaten Zeitreihenmodells die Preisbildung am

Strommarkt vor und nachdem das Bundeskartellamt seine Ermittlungsergebnisse vorgestellt hat.

Vorab überprüfen wir, ob die Zeitreihen Einheitswurzeln aufweisen. Wir verwenden hierzu, wie

in der Literatur geläufig, den ’Augmented Dickey-Fuller Test’ (Dickey und Fuller, 1979). Dabei

ist es uns, unabhängig davon, ob wir den Test mit oder ohne Achsenabschnitt und mit oder ohne

zusätzliche lineare Trends durchführen, weder für den Strompreis noch für den Gaspreis möglich, die

Nichtstationaritäts-Nullhypothese abzulehnen. Dies lässt darauf schließen, dass der Strom- und der

Gaspreis Integration von Ordnung eins aufweisen. Im Gegensatz zum Strom- und Gaspreis, können

1Preisdaten der EEX für Gas mit Lieferung in Deutschland sind erst ab 2008 verfügbar und scheiden somit für
unsere Untersuchung aus.
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wir die Nullhypothese einer Einheitswurzel für den EUA-Preis zum 5 Prozent-Niveau ablehnen.

Die Testregression beinhaltet hierbei einen Achsenabschnitt. Der EUA-Preis erscheint somit im

analysierten Zeitraum stationär. In Anbetracht der Nichtstationarität der Preise für Strom und Gas

verwenden wir für alle nachfolgenden Untersuchungen anstelle von Preisniveaus, Preisänderungen

gegenüber dem vorangehenden Handelstag. Modelle mit einer Kointegrationsbeziehung zwischen

den drei Preisen kommen aufgrund der Stationarität des EUA-Preises nicht in Frage.

Um zu vermeiden, dass sehr ungewöhnliche Beobachtungen, sogenannte Äusreißer”, einen über-

proportionalen Einfluss auf die Parameterschätzer ausüben, kategorisieren wir zunächst anhand

eines angemessenen Verfahrens die einzelnen Tagesdatenpunkte in Äusreißeründ normale Beob-

achtungen. In den folgenden Regressionsmodellen wird für diejenigen Tage, die als Ausreißer kate-

gorisiert wurden, fallweise eine Dummyvariable in die Regressionsgleichung aufgenommen. Dadurch

wird erreicht, dass sich die entsprechenden Beobachtungen nicht auf die Parameterschätzer aus-

wirken. Konkret verwenden wir als Maß für die Ungewöhnlichkeit Datenpunktes die Mahalanobis-

Distanz der Beobachtung (Preisänderung gegenüber dem Vortag) von der durchschnittlichen Beob-

achtung (Härdle und Simar, 2007, S.293). Beobachtungen werden dann als Ausreißer kategorisiert,

wenn ihre Mahalanobis-Distanz zum Mittelwert den Wert 4.0 übersteigt. Dadurch werden 17 von

insgesamt 675 Beobachtungen als Ausreißer eingeordnet.

In Gleichung 1 ist das Regessionsmodell dargestellt.

∆Yt =

p∑
i=1

(
Ai,+,1 × 1(∆Y1,t−i≥0) × ∆Y1,t−i +Ai,−,1 × 1(∆Y1,t−i<0) × ∆Y1,t−i

)
+

p∑
i=1

Bi × ∆Y2,t−i +
∑
i

Ci ×Dit + εt, (1)

Die Variablen haben folgende Bedeutungen:

∆Yt = Yt − Yt−1 =


Stromt

EUAt

Gast

−


Stromt−1

EUAt−1

Gast−1


enthält die abhängigen Variablen. Es handelt es sich um Preisänderungen gegenüber dem voran-

gehenden Handelstag (t− 1). Indem wir mehrere Variablen als abhängige Variablen spezifizieren,

wird eine a priori Festlegung auf eine bestimmte Ursache-Wirkungskette - wie beispielsweise bei

Zachmann und von Hirschhausen (2008) - vermieden. Zudem können Interdependenzen zwischen
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den Variablen besser dargestellt werden.

∆Y1,t−i = EUAt−i−EUAt−i−1 beinhaltet die Preisänderung von Emissionsrechten von Tag t−

i−1 auf Tag t−i. 1(·) ist die Indikatorfunktion: Diese nimmt den Wert eins an, wenn die Bedingung

in den Klammern erfüllt ist, ansonsten ist sie gleich null. Der Ausdruck 1(∆Y1,t−i≥0) × ∆Y1,t−i ist

folglich gleich ∆Y1,t−i, wenn die Bedingung ∆Y1,t−i ≥ 0 erfüllt ist, d.h., wenn ∆Y1,t−i nicht negativ

ist. Ansonsten ist der Ausdruck null. Folglich bedeutet die Zeile

(
Ai,+ × 1(∆Y1,t−i≥0) × ∆Y1,t−i +Ai,− × 1(∆Y1,t−i<0) × ∆Y1,t−i

)
,

dass sich eine Änderung des EUA-Preises, die vor i Tagen beobachtet wurde, abhängig von ih-

rem Vorzeichen unterschiedlich auswirkt. Dabei sammelt der 3x1 Vektor Ai,+ die Reaktionen der

abhängigen Variablen auf eine positive Änderung des EUA-Preises, die i Tage zurück liegt, und

der 3x1 Vektor Ai,− die Reaktionen der abhängigen Variablen auf eine negative Änderung des

EUA-Preises, die i Tage zurück liegt. Durch die Unterscheidung des Einflusses positiver und ne-

gativer Änderungen des EUA-Preises können wir überprüfen, ob der Strompreis asymmetrisch auf

Änderungen des EUA-Preises reagiert.

∆Y2,t−i = Y2,t−i − Y2,t−i−1 =

Stromt

Gast

−

Stromt−1

Gast−1


enthält die Preisänderung von Strom und Gas von Tag t− i− 1 auf Tag t− i. Die 3x2 Matrix Bi

enthält die Reaktionen der abhängigen Variablen auf Preisänderungen von Strom und Gas, die i

Tage zurückliegen. Die erste Zeile der Matrix Bi beschreibt dabei die Reaktionen des Strompreises,

die zweite diejenigen des EUA-Preises und die dritte diejenigen des Gaspreises.∑
iCi×Dit bezieht sich auf die Ausreißer-Dummy-Variablen. εt enthält die Fehlerterme. Hierin

schlägt sich die nicht modellierte Variation in den abhängigen Variablen nieder.

3 Empirische Ergebnisse

3.1 Modellschätzung und Modelldiagnostik

Wir schätzen die Modellparameter anhand des in Lütkepohl (2005, S.70ff) dargestellten OLS-

Ansatzes auf zwei Teilstichproben: Einmal auf den Daten bis zum 20. März 2006 (nachfolgend:
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Zeitraum 1) und dann auf den Daten ab dem 21. März 2006 (nachfolgend Zeitraum 2): Der 20.

März markiert den Veröffentlichungstermin des kritischen Sachstandberichts durch das Bundes-

kartellamt.

Wir bestimmen die Anzahl p der Preisänderungen gegenüber dem Vortag, die in der Regressi-

onsgleichung berücksichtigt werden, anhand des
”
Akaike Information Criterion“ (Lütkepohl, 2005,

S.162ff). Für beide Teilstichproben wird die Schätzung mit p = 1 Vortagesänderungen vorgeschla-

gen. In Tabelle 1 sind die Schätzergebnisse für beide Teilstichproben dargestellt. Dabei sind die

Koeffizienten für die Ausreißerdummyvariablen der Übersichtlichkeit halber nicht abgebildet.

Wir nehmen verschiedene modelldiagnostische Untersuchungen vor. Insbesondere überprüfen

wir, ob die Regressionsresiduen seriell unkorreliert sind. Hierzu verwenden wir den ARCH-LM-Test

(Lütkepohl, 2005, S.347ff) und den Portmanteau-Test (Lütkepohl, 2005, S.345ff). Der ARCH-LM-

Test überprüft die Nullhypothese, dass bis zum h-ten Lag keine Autokorrelation in den Residu-

en vorliegt. Der Test eignet sich insbesondere für niedrige Werte von h. Für Zeitraum 1 ist die

Teststatistik bei h = 4 nicht signifikant. Der Portmanteau-Test hat die gleiche Nullhypothese

wie der ARCH-LM-Test, eignet sich aber besser für höhere Werte des Parameters h. Wir führen

Portmanteau-Tests auf Residuen-Autokorrelation für h = 5 bis h = 30 durch. Auch hier finden wir

für keinen Wert von h Hinweise auf Residuen-Autokorrelation für die Schätzung aus Zeitraum 1.

Für Zeitraum 2 weist die Teststatistik des ARCH-LM-Tests bei h = 4 einen p-Wert von 6,93

Prozent auf. Es liegt also begrenzte Evidenz für Residuen-Autokorrelation vor. Der Portmanteau-

Test für Zeitraum 2 ist bei h = 7 mit einem p-Wert der Teststatistik von 7,66 Prozent schwach

signifikant. Auf den verbleibenden Horizonten ist die Teststatistik zu keinem gängigen Testniveau

signifikant. Es liegen also nur in Zeitraum 2 leichte Anzeichen von Modell-Missspezifikation vor.

Zusätzlich wurde mit einem geeigneten Test (Lütkepohl, 2005, S.174ff) überprüft, ob die Mo-

dellresiduen gemeinsam normalverteilt sind. Der Test lehnt die Normalverteilungs-Nullhypothese

für beide Zeiträume eindeutig ab. Asymptotische Konfidenzintervalle verlieren aufgrund der Ab-

lehnung der Normalverteilungshypothese ihre Gültigkeit. Regressionskoeffizienten und Impulsant-

worten können jedoch wie üblich interpretiert werden.

Der obere Teil von Tabelle 1 beinhaltet das Schätzergebnis für Zeitraum 1. Zeile zwei bezieht

sich auf EUA-Preis-Zunahmen, Zeile drei auf EUA-Preis-Abnahmen. Erwartungsgemäß ist die

Reaktion des Strompreises auf eine Preiszunahme (0,19) ausgeprägter als die Reaktion auf eine

Preisabnahme (0,00).
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bis 20.3.2006 ∆STROMt ∆EUAt ∆GASt

∆STROMt−1 −0.02 −0.13 0.07
∆EUAt−11(·≥0) 0.19∗∗∗ 0.26∗∗∗ 0.03

∆EUAt−11(·<0) 0.00 0.16∗∗ −0.01

∆GASt−1 −0.02 −0.06 0.01

ab 21.3.2006 ∆STROMt ∆EUAt ∆GASt

∆STROMt−1 0.02 0.02 0.03
∆EUAt−11(·≥0) 0.09 0.07 0.01

∆EUAt−11(·<0) 0.07 0.08 0.05

∆GASt−1 −0.08 −0.03 0.13∗∗∗

Tabelle 1: Geschätzte Regressionskoeffizienten auf den zwei Teilstichproben. Spalten beziehen
sich auf abhängige Variablen der Regressionsgleichung, Zeilen auf die erklärenden Variablen; ein
hochgestellter Stern bedeutet Signifikanz zum 10 Prozent-Niveau, zwei hochgestellte Sterne be-
deuten Signifikanz zum 5 Prozent-Niveau, drei hochgestellte Sterne bedeuten Signifikanz zum 1
Prozent-Niveau.

Anhand eines Wald-Tests (vgl. Lütkepohl, 2005, S.102f) können wir nachweisen, dass das Mo-

dell für die erste Teilstichprobe eine Asymmetrie hinsichtlich der Schwankungen des EUA-Preises

aufweist. Konkret überprüfen wir, ob die Koeffizienten der zweiten und dritten Zeile des oberen

Teils von Tabelle 1 paarweise identisch sind. Der p-Wert der Teststatistik ist 3,19 Prozent. Wir

können die Symmetriehypothese folglich zum 5 Prozent-Niveau ablehnen. Zusätzlich überprüfen

wir, ob die Koeffizienten, die sich auf die unmittelbare Reaktion des Strompreises auf positive

und negative Schwankungen des EUA-Preises beziehen, unterschiedlich sind (0,19 vs. 0,00): Die

Nullhypothese gleicher Koeffizienten können wir hier sogar zum 1 Prozent-Niveau ablehnen.

Im unteren Teil von Tabelle 1 ist das Schätzergebnis für Zeitraum 2 abgebildet. Im Gegensatz

zum früheren Zeitraum 1 liegen die geschätzten Koeffizienten, die sich auf die Reaktion des Strom-

preises auf positive und negative Schwankungen des EUA-Preises beziehen (0,09 vs. 0,07), relativ

dicht beieinander. Beide Koeffizienten sind zudem zu allen gängigen Testniveaus nicht von null ver-

schieden. Dementsprechend ergeben die beiden oben dargelegten Tests auf Symmetrie, dass nicht

von einer asymmetrischen Weitergabe von Schocks des EUA-Preises ausgegangen werden kann.

Zudem überprüfen wir anhand des Chow-Tests (vgl. Lütkepohl, 2005, S.182ff), ob es zu einem

Strukturbruch zwischen Zeitraum 1 und Zeitraum 2 gekommen ist. Wenn wir (1) den Test auf

sämtliche Koeffizienten in Tabelle 1 beziehen, oder wenn wir (2) den Test auf die Paramater bezie-

hen, die die Reaktion der drei abhängigen Variablen auf Schocks im EUA-Preis beschreiben, dann

können wir die Nullhypothese
”
kein Strukturbruch“ nicht verwerfen. Wenn wir jedoch anstatt des-
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sen ausschließlich überprüfen, ob sich die Koeffizienten, die sich auf die Reaktion des Strompreises

auf den EUA-Preis beziehen, verändert haben, können wir die Nullhypothese
”
kein Strukturbruch“

zum Zehn-Prozent-Niveau ablehnen (p-Wert 5,17 Prozent). Wir betrachten dieses Ergebnis als

Beleg dafür, dass es in der Beziehung zwischen dem EUA-Preis und dem Strompreis einen Bruch

zwischen Zeitraum 1 und Zeitraum 2 gegeben hat.

Zusammengefasst ergibt sich das Schlüsselergebnis unseres Forschungsprojekts: Die deutschen

Stromproduzenten haben ihr Preissetzungsverhalten in (zeitlichem) Zusammenhang mit den im

März 2006 vom Bundeskartellamt hierzu eingeleiteten Untersuchungen verändert. In Zeitraum 1

wurde bei Anstiegen der EUA-Kosten der Strompreis erhöht, abnehmende EUA-Kosten wurden

jedoch nicht an die Stromnachfrager weitergegeben. Für den Folgezeitraum seit den Kartellamtsun-

tersuchungen im März 2006 finden sich keine Hinweise darauf, dass die Stromanbieter Änderungen

ihrer EUA-Kosten asymmetrisch an ihre Kunden überwälzen.

3.2 Impulsantworten

Anhand von Impulsantwortfunktionen versuchen wir im Folgenden nachzuvollziehen, wie sich eine

isolierte Veränderung des EUA-Preises im Zeitverlauf auf den Strompreis auswirkt. Zudem über-

prüfen wir, ob Veränderungen des EUA-Preises nur kurzfristig asymmetrisch auf den Strompreis

wirken, oder ob auch mittel- und langfristig Anzeichen einer asymmetrischen Überwälzung fortbe-

stehen.

Wir verwenden hierzu den Ansatz der orthogonalisierten Impulsantworten (kurz: OIA, siehe

Lütkepohl, 2005, S.56ff). Der OIA Ansatz wird verwendet, wenn die Regressionsresiduen eines

Vektorautoregressionsmodells (wie unserem Modell in Gleichung 1) untereinander erhebliche Kor-

relationen aufweisen. Wenn die Residuen erhebliche Korrelation aufweisen, ist davon auszugehen,

dass sich ein isolierter Schock in einer Variable nicht erst in der Folgeperiode, sondern bereits am

selben Tag auf die verbleibenden Variablen auswirkt. Der OIA Ansatz setzt voraus, dass es möglich

ist, eine Ordnung über die kausale Abfolge von gleichzeitigen Schocks zu erstellen. Die Gültigkeit

dieser Abfolge ist statistisch nicht überprüfbar und muss die folgenden Eigenschaften aufweisen:

• Ein Schock in der ersten Variable der Reihenfolge führt zu einer unmittelbaren Reaktion in

den verbleibenden Variablen.

• Ein Schock in der n-te Variable der Reihenfolge führt zu einer unmittelbaren Reaktion in
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allen Variablen, die in der Reihenfolge weiter hinten stehen (n+ 1, n+ 2, . . .).

• Ein Schock in der letzten Variable der Reihenfolge hat keinen unmittelbaren Einfluss auf die

anderen Variablen.

Mit der Ordnung verändern sich die resultierenden orthogonalisierten Impulsantworten. Die

Reihung betrifft jedoch ausschließlich die unmittelbare Wirkung einer Variable auf die folgenden

Variablen. 2 Im gegebenen Fall schlagen wir die folgende Reihung vor:

1. Gas

2. EUA

3. Strom

Gas und EUA sind Inputfaktoren bei der Stromproduktion. Sie sollten sich darum unmittelbar

auf die Strompreissetzung auswirken. Hinsichtlich der Reihung innerhalb der Inputfaktoren Gas

und EUA verweisen wir auf Fezzi und Bunn (2009), welche die obige Reihung aufgrund empirischer

Untersuchungen vorschlagen, in denen sie die Endogenitätsproblematik gleichzeitiger Preisänderun-

gen anhand von Instrumentvariablen zu beheben versuchen.

In Abbildung 2 für Zeitraum 1 und Abbildung 3 für Zeitraum 2 sind die kumulierten orthogo-

nalisierten Impulsantworten des Strompreises auf positive und negative Veränderungen des EUA-

Preises abgebildet. Als gestrichelte Linien sind zudem 90-Prozent-Konfidenzintervalle abgebildet.

Diese wurden anhand eines Residuen-basierten Bootstrap-Verfahrens anhand von 1000 simulierten

Bootstrap-Stichproben ermittelt (vgl. Lütkepohl, 2005, S.709f). Zudem wurde auf allen Zeithori-

zonten die Differenz zwischen den Impulsantworten auf positive und auf negative EUA-Schocks

simuliert: Hierdurch kann getestet werden, ob sich die Impulsantworten für positive und negative

EUA-Schocks auf den verschiedenen Horizonten signifikant unterscheiden.

Abbildung 2 veranschaulicht, dass während Zeitraum 1 eine ausgeprägte Asymmetrie in der

Überwälzung des EUA-Preises auf den Strompreis vorlag. In den simulierten Daten fällt die Dif-

ferenz zwischen den Impulsantworten auf positive und negative EUA-Preis-Änderungen auf allen

Horizonten in mehr als 99 Prozent der Fälle positiv aus. Daher kann mit großer Gewissheit darauf

geschlossen werden, dass in Zeitraum 1 eine asymmetrische Überwälzung stattgefunden hat.

2Verzögerte Effekte aller Variablen werden selbstverständlich weiterhin abgebildet.
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Abbildung 3 veranschaulicht die Impulsantwortfunktionen des Strompreises während Zeitraum

2. Offensichtlich sind die Impulsantworten für positive und negative EUA-Schocks extrem ähnlich.

Entsprechend fallen auch die Testergebnisse aus: Auf keinem Horizont kann zum 10-Prozent-Niveau

abgelehnt werden, dass die Überwälzung symmetrisch erfolgte.

Die Impulsantworten untermauern somit die Hypothese, dass die Stromerzeuger in engem zeit-

lichem Zusammenhang mit der Kartellamtsuntersuchung die Praxis der asymmetrischen Überwäl-

zung aufgegeben haben.

4 Robustheitsuntersuchungen

4.1 Überwälzung von EUA-Kosten am aktuellen Rand

Wir schätzen das Modell in Gleichung 1 ebenfalls auf Daten am aktuellen Rand. Wir verwenden

hierzu Terminkontrakte für das Jahr 2012 ab April 2009. Zwar sind auch frühere Daten ab Anfang

2009 verfügbar, diese führen jedoch dazu, dass das Modell in den diagnostischen Untersuchungen

erhebliche Anzeichen von Fehlspezifikation aufweist. Wir erklären uns diesen Befund damit, dass es

Strom-, Gas- und EUA-Markt wie in den meisten Energiemärkten zu erheblichen Turbulenzen im

Zusammenhang mit dem Ausbruch der Finanzkrise kam. Diese Turbulenzen dürften die üblichen

Marktmechanismen überlagert haben (vgl. Abbildung 4 für die Preise ab Anfang 2009).

Tabelle 2 bildet das Schätzergebnis ab. Offensichtlich sind die Reaktionen auf positive und

negative Schocks im EUA-Preis sehr ähnlich. Entsprechend kann aufgrund von Koeffiziententests

auch keine Asymmetrie in der Reaktion festgestellt werden. Die OIA weisen ebenfalls eindeutig

auf eine symmetrische Weitergabe von Änderungen des EUA-Preises hin (siehe Abbildung 5).

Es bestätigt sich also, dass es seit der Bundeskartellamtsuntersuchung zu keiner asymmetrischen

Weitergabe von EUA Kosten mehr gekommen ist.

4.2 Univariate Analyse

Unser Hauptmodel in Gleichung 1 hat einen entscheidenden Nachteil: In Periode 0, also wenn die

Änderung des EUA-Preises eintritt, erzwingt das Modell (bzw. der OIA Ansatz) einen symme-

trischen Zusammenhang. Um zu überprüfen, ob die Überwälzung in Periode 0 asymmetrisch ist,

zeigen wir hier einen Alternativansatz. Wir schätzen folgende Regressionsgleichung:
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∆STROMt ∆EUAt ∆GASt

∆STROMt−1 −0.05 0.00 −0.01
∆EUAt−11(·≥0) 0.25∗∗∗ −0.04 0.13∗∗

∆EUAt−11(·<0) 0.29∗∗∗ −0.03 0.09

∆GASt−1 0.11 −0.13∗∗ 0.11∗∗

Tabelle 2: Geschätzte Regressionskoeffizienten, Stichprobe April 2009 bis Dezember 2011. Spal-
ten beziehen sich auf abhängige Variablen der Regressionsgleichung, Zeilen auf die erklärenden
Variablen; ein hochgestellter Stern bedeutet Signifikanz zum 10 Prozent-Niveau, zwei hochgestellte
Sterne bedeuten Signifikanz zum 5 Prozent-Niveau, drei hochgestellte Sterne bedeuten Signifikanz
zum 1 Prozent-Niveau.

∆Stromt = b1∆EUAt1(∆EUAt>=0) + b2∆EUAt1(∆EUAt<0) + b3∆Gast

+ a∆Stromt−1 + b4∆EUAt−11(∆EUAt−1>=0) + b5∆EUAt−11(∆EUAt−1<0) + b6∆Gast

+
∑
i

ciDummyit + εt

Das Modell hat den Vorteil, Asymmetrien in Periode 0 abbilden zu können. Nachteilig ist, dass

Wechselwirkungen zwischen den Variablen nicht berücksichtigt werden können. Wir schätzen das

Modell mit dem OLS Ansatz. Tabelle 3 bildet die Schätzergebnisse ab.

Zeitraum 1 b1 b2 b3 a b4 b5 b6

estimate 0.30 0.19 0.14 0.00 0.09 −0.01 −0.02
p-Wert 0.00 0.00 0.06 0.50 0.06 0.40 0.45

Zeitraum 2 b1 b2 b3 a b4 b5 b6

estimate 0.38 0.51 0.58 −0.02 0.09 −0.02 −0.13
p-Wert 0.00 0.00 0.00 0.33 0.05 0.33 0.02

Tabelle 3: Univariate Regressionsergebnisse für Zeitraum 1 und Zeitraum 2; HAC Standardfehler
(Newey und West, 1987)

Wir testen nun anhand eines Wald-Tests, ob gilt b1 = b2 und gleichzeitig b4 = b5. Wir überprüfen

also, ob die Reaktion auf EUA-Preisänderungen asymmetrisch ist. Für Zeitraum 1 erhalten wir eine

Teststatistik mit p-Wert 2,93 Prozent. Es liegt also eindeutig eine Asymmetrie vor. Für Zeitraum

2 können wir die Symmetriehypothese wie erwartet nicht ablehnen. Unser obiger Befund, dass die

Überwälzung von EUA-Kosten nur vor der Kartellamtuntersuchung asymmetrisch war, bestätigt

sich also.
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4.3 Einbeziehung des Kohlepreises

Wir erweitern das Hauptmodell in Gleichung 1 um den Kohlepreis3, da Kohle ebenfalls ein wich-

tiger Input in der Stromproduktion ist. Nachfolgend sind die Schätzergebnisse für Zeitraum 1 und

Zeitraum 2 in den Tabellen 4 und 5 dargestellt.

∆STROMt ∆EUAt ∆GASt ∆KOHLEt

∆STROMt−1 0.00 −0.12 0.07 0.05
∆EUAt−11(·≥0) 0.18∗∗∗ 0.26∗∗∗ 0.04 −0.00

∆EUAt−11(·<0) −0.01 0.16∗∗ −0.01 0.10

∆GASt−1 −0.03 −0.08 0.00 0.14
∆KOHLEt−1 −0.01 −0.06 −0.03 −0.02

Tabelle 4: Geschätzte Regressionskoeffizienten des um Kohle erweiterten Modells für Zeitraum 1.
Spalten beziehen sich auf abhängige Variablen der Regressionsgleichung, Zeilen auf die erklärenden
Variablen; ein hochgestellter Stern bedeutet Signifikanz zum 10 Prozent-Niveau, zwei hochgestellte
Sterne bedeuten Signifikanz zum 5 Prozent-Niveau, drei hochgestellte Sterne bedeuten Signifikanz
zum 1 Prozent-Niveau.

∆STROMt ∆EUAt ∆GASt ∆KOHLEt

∆STROMt−1 0.16∗∗ 0.12 0.06 −0.05
∆EUAt−11(·≥0) −0.06 −0.00 −0.04 −0.07

∆EUAt−11(·<0) −0.02 0.14 0.01 −0.05

∆GASt−1 −0.11 0.03 0.15∗∗ 0.28
∆KOHLEt−1 0.07 −0.03 0.00 −0.01

Tabelle 5: Geschätzte Regressionskoeffizienten des um Kohle erweiterten Modells für Zeitraum 2.
Spalten beziehen sich auf abhängige Variablen der Regressionsgleichung, Zeilen auf die erklärenden
Variablen; ein hochgestellter Stern bedeutet Signifikanz zum 10 Prozent-Niveau, zwei hochgestellte
Sterne bedeuten Signifikanz zum 5 Prozent-Niveau, drei hochgestellte Sterne bedeuten Signifikanz
zum 1 Prozent-Niveau.

Es sticht ins Auge, dass der Kohlepreis offenbar nicht in das Regressionsmodell gehört. Weder

für Zeitraum 1 noch für Zeitraum 2 bestehen signifikante Zusammenhänge mit den verbleibenden

Variablen. Entsprechend verändert die Einbeziehung des Kohlpreises auch unsere Testergebnisse

aus 3 nicht entscheidend.

3Terminkontrakte für Kohle mit Bezug zum deutschen Markt wurden 2005 und 2006 noch nicht öffentlich gehandelt.
Wir stützen uns daher auf den HWWI-Rohstoffpreisindex für Kesselkohle.
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5 Abschließende Bemerkungen

Unsere ökonometrische Analyse hat gezeigt, dass die deutschen Stromerzeuger ihr Preissetzun-

gungsverhalten im Zusammenhang mit einer hierzu vom deutschen Bundeskartellamt eingeleiteten

Untersuchung verändert haben. Unsere Ergebnisse ergänzen insofern die Untersuchung von Zach-

mann und von Hirschhausen (2008), die zum Ergebnis kommt, dass es in den Jahren 2005 und

2006 zu einer asymmetrischen Überwälzung der Kosten von Emissionsrechten auf den Strompreis

gekommen ist.

Unsere Ergebnisse deuten darauf hin, dass die asymmetrische Überwälzung darauf zurückgeht,

dass die deutschen Stromerzeuger über erheblichen diskretionären Spielraum in ihrer Preissetzung

verfügten, den sie dazu nutzten, ihre Gewinne auszubauen: Mit dem Zeitpunkt, zu dem es den

Erzeugern endgültig bewusst sein musste, dass das Bundeskartellamt erhebliche Zweifel an der

Rechtmäßigkeit der Einpreisung des Emissionrechte-Preises in den Strompreis hatte, brach die

Asymmetrie in der Überwälzung des Emissionsrechte-Preises auf den Strompreis zusammen. Dies

ist umso bemerkenswerter, weil eine asymmetrische Preisanpassung nicht Gegenstand der Kartell-

amtsuntersuchung war, und als solche überhaupt erst im Nachhinein festgestellt wurde. Insofern

kann unsere Untersuchung als Lehrstück darüber gesehen werden, wie die erhöhte Aufmerksamkeit

des Regulierers das Marktverhalten des Regulierten beeinflussen kann.
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Abbildung 2: OIA des Strompreises während Zeitraum 1; gepunktete durchgehende Linie: EUA-
Preis-Zunahme; durchgehende Linie: EUA-Preis-Abnahme; analoge gestrichelte Linien: obere und
untere Grenzen von 90-Prozent-Konfidenzintervallen für die OIA.
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Abbildung 3: OIA des Strompreises während Zeitraum 2; gepunktete durchgehende Linie: EUA-
Preis-Zunahme; durchgehende Linie: EUA-Preis-Abnahme; analoge gestrichelte Linien: obere und
untere Grenzen von 90-Prozent-Konfidenzintervallen für die OIA.
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Abbildung 5: OIA des Strompreises am aktuellen Rand; gepunktete durchgehende Linie: EUA-
Preis-Zunahme; durchgehende Linie: EUA-Preis-Abnahme; analoge gestrichelte Linien: obere und
untere Grenzen von 90-Prozent-Konfidenzintervallen für die OIA.
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1 Motivation

Am Emissionshandel kann teilnehmen, wer ein entsprechendes Konto bei einer nationalen Emissi-

onshandelsstelle besitzt. Dies ist nicht nur den verpflichteten Unternehmen, sondern beispielsweise

auch institutionellen Investoren oder Banken möglich. Es stellt sich somit die Frage, ob Emissions-

zertifikate eine sinnvolle Ergänzung für das Portfolio eines Kapitalanleger sind.

Verschiedene Studien haben die Korrelation des Preises von Emissionsrechten zu Energieroh-

stoffen untersucht (Mansanet-Bataller u. a., 2007; Alberola und Chevallier, 2009; Chevallier, 2011).

EUA (European Union Allowances) sind in ihrer Verwendung einerseits komplemementär zum Ein-

satz von fossilen Rohstoffen, andererseits verändern Schwankungen des EUA-Preises das Substitu-

tionsverhältnis zwischen fossilen Brennstoffen unterschiedlicher CO2-Intensität. Zudem unterliegt

der EUA-Preis spezifischen politischen Risiken. In unserer Analyse betrachten wir verschiedene

optimale Portfolios für einen Investor, der bereits in traditionelle Anlagen investiert ist, und nun

CO2-Zertifikate zu seinem Anlageuniversum hinzufügt.

Das theoretische Fundament zur Herleitung von Diversifikationseffekten bildet die moderne

Portfoliotheorie nach Markowitz (1952). Eine Anlage bietet im Sinne der modernen Portfoliotheorie

einen Diversifikationsvorteil, wenn durch ihre Hinzunahme für ein gegebenes Portfoliorisiko eine

höhere Portfoliorendite erzielt werden kann. Um zu überprüfen, ob die Hinzunahme von CO2-

Zertifikaten zu einem bestehenden Anlageuniversum (das beispielsweise aus Aktien und Anleihen

besteht) die erreichbaren Rendite-Risiko-Profile sinnvoll erweitert, verwenden wir die statistischen

∗Untersuchung im Auftrag des Sustainable Business Institutes, Oestrich-Winkel

†Zentrum für Europäische Wirtschaftsforschung (ZEW), Mannheim, Forschungsbereich Finanzmärkte, kroen-
cke@zew.de
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Tests von Huberman und Kandel (1987) und de Roon u. a. (2001).

Als Anlageuniversum verwenden wir Aktien, Staatsanleihen, Unternehmensanleihen und tra-

ditionelle Energiemärkte. Diesem Anlageuniversum fügen wir Emissionsrechte hinzu. Die Unter-

suchung erfolgt auf täglichen Beobachtungen für den Untersuchungszeitraum vom 25. April 2005

bis zum 31. Dezember 2011. Hierbei finden wir keine ökonomisch oder statistisch signifikanten

Diversifikationsvorteile durch CO2-Zertifikate für das Tangentialportfolio (TP), also das Portfo-

lio mit dem günstigsten Risiko-Rendite-Verhältnis. Für das globale Minimum-Varianz-Portfolio

(GMVP, das Portfolio mit dem insgesamt geringsten Risiko) deuten die Testergebnisse zwar auf

statistisch signifikante Verbesserung hin. Es ist jedoch zu beachten, dass der Diversifikationsvorteil

aus ökonomischer Sicht vernachlässigbar ist.

Unter anderem aufgrund hoher Schätzunsicherheit kann es bei der Bestimmung der optima-

len Portfolios zu negativen Gewichten kommen, so dass ein Investor die betreffende Anlage leer

verkaufen müsste. In diesem Fall besteht die Möglichkeit, zu erzwingen, dass die geschätzten Port-

foliogewichte nicht negativ sind. Man spricht von einer Leerverkaufsbeschränkung. Die Verwendung

von sogenannten Leerverkaufsbeschränkungen kann zu realistischeren Portfoliogewichten führen.

In unserer empirischen Analyse werden wir aus diesem Grund Ergebnisse sowohl mit als auch ohne

Leerverkaufsbeschränkung ausweisen.

Um dem Umstand Rechnung zu tragen, dass der Untersuchungszeitraum die Finanzmarkt-

und Wirtschaftskrise überdeckt, untersuchen wir zudem auch auch Teilperioden. Wir finden in

lediglich einem von 13 halbjährlichen Teilperioden signifikante Diversifikationsvorteile durch CO2-

Zertifikate. Auffällig ist, dass die (insignifikanten) Diversifikationsvorteile für das TP insbesondere

in der zweiten Hälfte des Untersuchungszeitraumes tendenziell geringer ausfallen als im ersten

Untersuchungsabschnitt. Zusammenfassend lässt sich feststellen, dass CO2-Zertifikate im Unter-

suchungszeitraum keine attraktiven Diversifikationsvorteile für einen bereits breit diversifizierten

Investor bieten konnten.

Abschnitt 2 stellt die empirischen Testverfahren vor. In Abschnitt 3 werden die Renditen der ein-

zelnen Anlageklassen deskriptiv untersucht. Abschnitt 4 beleuchtet, ob durch die Hinzunahme von

CO2-Zertifikaten Diversifikationsvorteile erzielbar sind. Hierbei werden Ergebnisse sowohl für den

gesamten Untersuchungszeitraum, als auch für Teilperioden analysiert. Des Weiteren wird in einer

Plausibilitätserwägung beleuchtet, wie hoch die durchschnittliche Rendite von CO2-Zertifikaten

im Untersuchungszeitraum hätte sein müssen, so dass - ceteris paribus - signifikante Diversifika-
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tionsvorteile hätten konstatiert werden können. Schlussendlich bietet Abschnitt 4 ein Résumé der

Ergebnisse.

2 Empirische Methoden

Die Darstellung der Testverfahren folgt den Ausführungen von de Roon und Nijman (2001) und

de Roon u. a. (2001). Das Anlageuniversum bestehe aus K Benchmarkanlagen mit Renditen Rt, so-

wie N Testanlagen mit Renditen rt. Ohne Marktfriktionen, wie etwa Leerverkaufsbeschränkungen,

und unter der Annahme, dass keine Arbitragemöglichkeiten bestehen, existiert ein stochastischer

Diskontierungsfaktor (SDF), mt, welcher die Renditen der Benchmarkanlagen, Rt, korrekt preist:

E [mtRt] = 1K . (1)

Der Erwartungswert des Diskontierungsfaktors entspricht dabei dem Kehrwert des risikolosen

Zinses, v = E [mt] = 1/Rf . Ein stochastischer SDF mit Erwartungswert v, der Gleichung 1 erfüllt,

kann als lineare Funktion der Renditen dargestellt werden:

mt (v, Rt) = v + b′ (Rt − E [Rt]) . (2)

Preist der SDF in Gleichung 2 basierend auf den Benchmarkanlagen auch die Testanlagen,

E [mt (v, Rt) rt] = 1N , (3)

so ist es nicht möglich, für einen gegebenen risikolosen Zins v, Diversifikationsvorteile durch die

Hinzunahme der Testanlagen zu erhalten. Intuitiv bedeutet das, dass wenn alle drei Gleichungen

gleichzeitig erfüllt sind, die Renditecharakteristika der Testanlagen durch eine Kombination der

Benchmarkanlagen vollkommen repliziert werden können.

Einsetzen von Gleichung 2 in Gleichung 3 ergibt eine testbare Restriktion:

vE [rt] + Cov [rt, Rt]V ar [Rt]
−1 (1K − vE [Rt]) = 1N , (4)

welche durch umformen (siehe de Roon u. a. (2001)) weiter vereinfacht werden kann:
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Λ (v) = va + (B1K − 1N ) = 0N , (5)

wobei a und B den Koeffizient der folgenden Regressionsgleichung entsprechen:

rt = a + BRt + εt, (6)

die mit Hilfe von OLS (Ordinary Least Squares) oder GMM (General Method of Moments)

geschätzt werden können. Anhand eines Wald-Tests,

W (v) = Λ (v)′ V ar [Λ (v)]−1 Λ (v) ∼ χ2
N , (7)

kann beurteilt werden, ob die Koeffizientenrestriktion signifikant verletzt ist und somit, ob Di-

versifikationsvorteile durch die Testanlagen gegenüber den bestehenden Anlageuniversum gegeben

sind.

Es bleibt festzuhalten, dass es nicht nur ein einziges optimales Portfolio innerhalb eines Anla-

geuniversums gibt, sondern mehrere verschiedene, die sich dadurch auszeichnen, dass sie für ein

jeweils gegebenes Risiko die höchste erreichbare Rendite aufweisen. Die Effizienzlinie sammelt die

Rendite-Risiko-Charakteristika aller optimalen Portfolios. Zwei spezielle Portfolios sind jedoch von

besonderem Interesse. Beim ersten handelt es sich um das Portfolio mit der höchsten Sharpe Ratio

(risikoadjustierte Rendite):

SR =
R̄p −Rf

σp
, (8)

wobei R̄p−Rf die durchschnittliche Portfolio-Rendite gegenüber einem
”
risikolosen“ Zins misst,

und σp die Portfolio-Standardabweichung. Dieses Portfolio wird auch Tangentialportfolio (TP) ge-

nannt, da es durch die Tangente des risikolosen Zinses zur Effizienzlinie in einem Risiko-Rendite

Diagramm bestimmt werden kann. Beim zweiten Portfolio handelt es sich um jenes, welches

sich durch das kleinstmögliche Portfolio-Risiko auszeichnet. Man spricht vom globalen Minimum-

Varianz-Portfolio (GMVP).

Huberman und Kandel (1987), de Roon und Nijman (2001) zeigen, wie die oben beschriebene

Wald-Statistik in der Dimension der Effizienzlinie in einem Varianz-Risiko Diagramm interpretiert
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werden kann. Wird der Parameter v entsprechend dem Kehrwert zum risikolosen Zins gesetzt,

v = 1/Rf , so entspricht die Wald-Statistik einem Test des Portfolios mit der maximalen Sharpe

Ratio, und ist gleichbedeutend mit einem Test für das Tangentialportfolio. Wird der Parameter v

gleich Null gesetzt, so entspricht die obige Wald-Statistik einem Test für das globale Minimum-

Varianz-Portfolio.

Ein Test unter Einbezug von Leerverkaufsbeschränkungen ist etwas komplexer, da in diesem

Fall die zentrale Kapitalmarktgleichung eine Ungleichung darstellt:

E [mtRt] ≤ 1K . (9)

de Roon u. a. (2001) zeigen, dass dann die Koeffizientenrestriktion für einen Test auf Diversifi-

kationsvorteile ebenfalls eine Ungleichung ist,

Λ (v) = va(v) +
(
B(v)1K − 1N

)
≤ 0N , (10)

wobei a(v) und B(v) Regressionskoeffizienten analog zu Gleichung 6 entsprechen, mit dem Un-

terschied, dass jene Benchmarkanlagen für welche die Leerverkaufsbeschränkung greifen, gegeben

einem spezifischen Wert v, nicht berücksichtigt werden. Eine Teststatistik lässt sich formulieren

als:

ξ (v) = min
{λ≤0}

(Λ (v)− λ)′ V ar [Λ (v)]−1 (Λ (v)− λ) , (11)

und folgt asymptotisch einer gewichteten χ2 Verteilung. Die Gewichte können durch ein Simula-

tionsverfahren bestimmt werden (siehe de Roon u. a. (2001)). Die Intuition hinter der Statistik ξ (v)

ist die Folgende. Die Elemente von Λ (v) können als Jensen’s Alphas interpretiert werden. Positive

Jensen’s Alphas bedeuten, dass ein Investor, welcher bereits in den N Benchmarkanlagen investiert

ist, gerne “Long” in die entsprechenden Testanlagen gehen möchte. Negative Jensen’s Alphas be-

deuten, dass ein Investor welcher bereits in den N Benchmarkanlagen investiert ist gerne “Short”

in die entsprechenden Testanlagen gehen möchte. “Short” Positionen sind jedoch unter Leerver-

kaufsbeschränkungen nicht möglich. Wie aus der Formulierung der Test Statistik ξ (v) zu sehen

ist, tragen die λs diesem Umstand Rechnung, da negative Jensen’s Alphas “ausgenullt” werden.

Alle dargestellten Tests verwenden heteroskedastizitäts- und autokorrelationskonsistente (HAC)
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Standardfehler, wie in Newey und West (1987) vorgeschlagen. Die optimale Lag-Länge der zu

berücksichtigen Autokorrelation wird mit Hilfe des parametrischen Verfahrens von Andrews (1991)

ermittelt. Eine Zusammenfassung der Tests und weitergehende ökonomische Interpretationen sowie

detaillierte Informationen zur Implementierung finden sich in de Roon und Nijman (2001) und Kan

und Zhou (2012).

3 Deskriptive Statistiken

Für die Portfolioanalyse wird eine Gruppe von Benchmarkanlagen benötigt, von denen ausgehend

das zusätzliche Diversifikationspotential von CO2-Zertifikaten überprüft wird. Die vier Anlage-

klassen Aktien, Staatsanleihen, Unternehmensanleihen und traditionelle Energiemärkte sollen hier

als Benchmark dienen. Jede Benchmarkanlage wird durch einen geeigneten Index (in Klammern)

repräsentiert:

• Europäische Aktien (MSCI All Country Europe Investable Market Total Return Index),

• Deutsche Staatsanleihen mit einer Restlaufzeit von 7 bis 10 Jahren (Merrill Lynch German

Government Total Return Index),

• Europäische Unternehmensanleihen mit guter Bonität und einer Restlaufzeit von 7 bis 10

Jahren (Merrill Lynch European Monetary Union Corporate Non-Financial Total Return

Index),

• Energiemärkte (Standard & Poors Goldman Sachs Commodity - Energy Total Return Index).

Der S&P GS Energy Index umfasst die Marktentwicklung von WTI-Erdöl, Brent-Erdöl, Gasöl,

Heizöl, bleifreiem Benzin, und Erdgas. Somit beinhalten die Benchmarkanlagen neben den tradi-

tionellen Anlageklassen (Aktien und Anleihen) auch traditionelle Energiemärkte.

Die verwendeten Daten wurden über Datastream abgerufen und umfassen tägliche Beobachtun-

gen für den Zeitraum von 25. April 2005 bis zum 31. Dezember 2011. Die Renditen wurden diskret

berechnet.1 Für die Tabellen wurden sie zudem annualisiert.

1Diskret (oder einfach) berechnete Renditen sind querschnitts additiv. Diese Eigenschaft ist notwendig zur Berech-
nung von Portfoliorenditen.
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Tabelle 1: Deskriptive Statistiken

Die Tabelle zeigt deskriptive Statistiken für Europäische Aktien (MSCI), Deutsche Staatsanleihen mit einer Rest-
laufzeit von 7 bis 10 Jahren (BUND), Europäische Unternehmensanleihen mit guter Bonität und einer Restlaufzeit
von 7 bis 10 Jahren (MLCp), einem repräsentativen Index für traditonelle Energiemärkte (SPGSEI) und für CO2-
Zertifikate. Der Untersuchungszeitraum erstreckt sich vom 25. April 2005 bis zum 31. Dezember und basiert auf
täglichen Beobachtungen.

MSCI BUND MLCp SPGSEI CO2

Mittelwert (×250) 0.049 0.057 0.045 -0.019 -0.037

Standardabweichung (×√250) 0.217 0.055 0.046 0.320 0.416

Schiefe 0.008 0.215 -0.167 -0.020 -0.098

Wölbung 9.589 5.063 4.720 5.584 12.555

Autokorrelation (L=1) -0.002 0.058 0.105 -0.056 0.074

Sharpe Ratio (×√250) 0.119 0.619 0.482 -0.129 -0.144

MSCI BUND MLCp SPGSEI CO2

Aktien (MSCI)

Staatsanleihen (BUND) -0.50

Unternehmensanleihen (MLCp) -0.36 0.91

Energie Index (SPGSEI) 0.33 -0.18 -0.13

CO2-Zertifikate (CO2) 0.21 -0.16 -0.13 0.19

In Tabelle 1 werden deskriptive Statistiken für die vier Benchmarkanlagen und CO2-Zertifikate

präsentiert. Mittelwert, Standardabweichung und die Korrelationsmatrix sind zugleich die wesent-

lichen Inputfaktoren für die Portfolioanalyse. Europäische Aktien verfügen im Betrachtungszeit-

raum über eine durchschnittliche annualisierte (×250) Rendite von 4,9%. Die Standardabweichung

(×√250) beträgt 22%. Bei einem angenommenen risikolosen Zins von 2,3% p.a. ergibt sich eine

risikoadjustierte Rendite (Sharpe Ratio) von 0,12.2 Im Vergleich dazu bieten Staatsanleihen (0,62)

und Unternehmensanleihen (0,48) im Untersuchungszeitraum höhere risikoadjustierte Renditen,

vorwiegend weil die Preise dieser Anlagen vergleichsweise geringe Schwankungen aufweisen. In ver-

gleichbaren Untersuchungen mit längeren Datenfenstern weisen Aktienmarktindizes typischerweise

weitaus höhere Sharpe Ratios auf als Anleihenindizes (vgl. Ilmanen, 2011). Die außerordentlich gu-

te Performance der Anleihen in den zurückliegenden Jahren resultiert vor allem aus den sinkenden

Zinsniveaus im Zuge der Finanzkrise und den daraus resultierenden Kursgewinnen.

Sowohl die traditionellen Energiemärkte (S&P GS Energy Index) als auch CO2-Zertifikate wei-

sen im Untersuchungszeitraum eine negative durchschnittliche Rendite auf. Die Preise beider An-

lagen zeichnen sich zudem durch hohe Volatilität aus. Im Fall von CO2-Zertifikaten beträgt die

2Der angenommene risikolose Zins entspricht dem durchschnittlichen Zins für eine sichere einmonatige Anlage in
Deutschland innerhalb des Untersuchungszeitraumes.
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Standardabweichung der annualisierten Tagesrendite 42%. Dieser Wert ist nahezu doppelt so hoch

wie derjenige für den betrachteten Aktienmarkt. Die Sharpe Ratios sind für beide Anlagen negativ.

Der untere Abschnitt von Tabelle 1 zeigt die Korrelationsmatrix für all fünf Anlagen. Auffällig ist

die geringe Korrelation von CO2-Zertifikaten zu Aktien (+0,21) sowie Anleihen (-0,16). Eine geringe

Korrelation zu alternativen Anlagen ist die Grundvoraussetzung für Diversifikationspotentiale.

Ersichtlich ist jedoch auch, dass die Korrelation zwischen Aktien und Anleihen nur mäßig stark

ausfällt (-0,50) und, dass auch traditionelle Energiemärkte nur schwach mit Aktien und Anleihen

korrelieren.

4 Ergebnisse

4.1 Portfolioanalyse

Tabelle 2 zeigt die Ergebnisse der Portfolioanalyse. Die linke Spalte zeigt die Tests mit Leerver-

käufen (negative Portfoliogewichte sind erlaubt), die rechte Spalte analog jene ohne Leerverkäufe.

Für beide Fälle werden geschätzte optimale Portfoliogewichte ausgewiesen, sowohl für das Tan-

gentialportfolio (TP) als auch für das globale Minimum-Varianz-Portfolio (GMVP). Für jedes der

beiden optimalen Portfolios (GMVP und TP) sind zunächst die optimalen Portfoliogewichte für

ein Anlageuniversum bestehend aus den vier Benchmarkanlagen Aktien, Staatsanleihen, Unter-

nehmensanleihen, und traditionellen Energie Märkten zu sehen, und darauffolgend die optimalen

Portfoliogewichte wenn CO2-Zertifikate zum Anlageuniversum hinzugefügt werden. Auf diese Weise

zeigt sich, wie sich die Allokation durch die Hinzunahme von CO2-Zertifikaten verändert.

Wenn Leerverkäufe erlaubt sind (linke Spalte) wird das TP durch Staatsanleihen (203%) und

Aktien (22%) dominiert. Sowohl die traditionellen Energiemärkte (-3%) als auch CO2-Zertifikate

(-2%) sind für das optimale Portfolio ökonomisch betrachtet nicht relevant. Es ist daher auch keine

große Veränderung in der Portfoliozusammensetzung zu beobachten, wenn CO2Zertifikate nicht

zum Anlageuniversum gehören. Die Teststatistik deutet darauf hin, dass die Diversifikationsvorteile

durch CO2-Zertifikate für das TP auch statistisch nicht signifikant sind. Das Bild ändert sich auch

nicht, wenn Leerverkaufsrestriktionen berücksichtigt werden (rechte Spalte). In diesem Fall besteht

das optimale Portfolio zu 14% aus Aktien und zu 86% aus Staatsanleihen. Die restlichen Anlagen

haben ein Gewicht von 0%. Wiederum wird durch die Hinzunahme von CO2-Zertifikaten keine

Verbesserung der Sharpe Ratio erzielt.
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Für das GMVP unterscheiden sich die Testergebnisse mit und ohne Leerverkaufsbeschränkungen

nicht, da die Leerverkaufsrestriktion für keine der Anlagen greift. Für Aktien wird ein Portfolioge-

wicht von 10% errechnet, für Staatsanleihen 21%, für Unternehmensanleihen 67%, für traditionelle

Energiewerte 1% und für CO2-Zertifikate 1%. Auffällig bleibt, dass traditionelle Energiewerte und

CO2-Zertfikate nur geringe Gewichte erhalten.

Abermals ist keine erhebliche Veränderung der Portfoliozusammensetzung zu beobachten, wenn

CO2-Zertifikate aus dem Anlageuniversum entfernt werden. Das Risiko (Standardabweichung) ver-

ringert sich durch die Hinzunahme von CO2-Zertifikaten nur marginal. Die Tests deuten dennoch

darauf hin, dass diese Verbesserung statistisch betrachtet signifikant ist.

Tabelle 2: Portfolioanalyse

Die Tabelle zeigt Portfoliogewichte und Teststatistiken zur Evaluation von Diversifikationsvorteile von CO2-
Zertifikaten. TP ist das Tangentialportfolio, GMVP ist das globale Minimum-Varianz Portfolio. Es werden Ergebnisse
mit und ohne Leerverkaufsbeschränkungen ausgewiesen. Aktien, Staatsanleihen, Unternehmensanleihen und ein (tra-
ditioneller) Energie Index sind die Benchmarkanlagen. Der Untersuchungszeitraum erstreckt sich vom 25. April 2005
bis zum 31. Dezember und basiert auf täglichen Beobachtungen.

mit Leerverkäufen ohne Leerverkäufe

Portfoliogewichte TP TP GMVP GMVP TP TP GMVP GMVP

Aktien 0.21 0.22 0.11 0.10 0.14 0.14 0.11 0.10

Staatsanleihen 2.00 2.03 0.20 0.21 0.86 0.86 0.20 0.21

Unternehmensanl. -1.18 -1.20 0.68 0.67 0.00 0.00 0.68 0.67

Energie Index -0.04 -0.03 0.01 0.01 0.00 0.00 0.01 0.01

CO2-Zertifikate -0.02 0.01 0.00 0.01

Summe 1.00 1.00 1.00 1.00 1.00 1.00 1.00 1.00

Portfolioperformance

Rendite (×250) % 7.13 7.29 4.72 4.65 5.56 5.56 4.72 4.65

St.abw. (×√250) % 5.52 5.66 3.91 3.89 4.14 4.15 3.91 3.89

Sharpe R. (×√250) 0.88 0.89 - - 0.79 0.79 - -

W/ξ-Test 0.07 10.37 0.00 10.37

(p-Wert) (0.796) (0.001) ( - ) (0.001)

”
risikoloser“ Zins: 2,28% p.a.

Abbildung 1 zeigt die gesamte Linie effizienter Portfolios im Rendite-Risiko Diagramm. Die ro-

te Linie repräsentiert effiziente Portfolios ohne CO2-Zertifikate im Anlageuniversum, die schwarze

Linie repräsentiert effiziente Portfolios mit CO2-Zertifikate im Anlageuniversum. Beide Effizienzli-

nien beginnen unten links mit dem GMVP. Das TP ist jenes Portfolio, welches die eingezeichnete

Gerade mit Ursprung im risikolosen Zins tangiert und somit über die maximale Sharpe Ratio ver-

fügt. Die Grafik verdeutlicht, dass die Diversifikationsvorteile durch CO2-Zertifikate auch jenseits
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Abbildung 1: Portfolios mit und ohne CO2-Zertifikate

Die Abbildung zeigt die Effizienzlinie der Benchmarkanlagen (bestehend aus Aktien, Staatsanleihen, Unternehmens-
anleihen und ein (traditioneller) Energie Index) sowie eine Effizienzlinie erweitert um CO2-Zertifikate. Der Untersu-
chungszeitraum erstreckt sich vom 25. April 2005 bis zum 31. Dezember und basiert auf täglichen Beobachtungen.
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des TP und GMVP ökonomisch betrachtet nur marginal sind.

4.2 Teilperioden

Es ist denkbar, dass mögliche Diversifikationsvorteile von CO2-Zertifikaten zeitvariant sind und

zufälligerweise genau für unseren Untersuchungszeitraum unvorteilhaft “überdeckt” werden. Ta-

belle 3 präsentiert Ergebnisse der Portfolioanalyse für 13 halbjährliche Teilperioden des Unter-

suchungszeitraumes von April 2005 bis Dezember 2011. Sollten CO2-Zertifikate tatsächlich zeit-

variante Diversifikationsvorteile gegenüber den Benchmarkanlagen bieten, so sollte zwischen den

13 Teilperioden eine systematische Veränderung zu beobachten sein. Die Verwendung kürzerer

Beobachtungszeiträume führt in der Regel zu extremeren “Long” / ”Short” Positionen der errech-

neten optimalen Portfoliogewichte. Um diesem Umstand Rechnung zu tragen, beschränken wir die

Analyse auf Tests ohne Leerverkäufe.

In sechs der 13 Teilperioden führen CO2-Zertifikate zu keiner Verbesserung des TPs und der

maximal möglichen Sharpe Ratio. Lediglich in einer Teilperiode (Januar 2008 bis Juni 2008) er-

höhen CO2-Zertifikate die Sharpe Ratio gegenüber den Benchmarkanlagen (4SR) signifikant um
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0.40 mit einem p-Wert von 0.02. In den restlichen Teilperioden ist eine Verbesserung der Portfolio-

performance zwar zu beobachten, diese ist jedoch statistisch nicht signifikant. Auffällig ist, dass die

Diversifikationsvorteile für das TP insbesondere in der zweiten Hälfte des Untersuchungszeitraumes

tendenziell geringer ausfallen als im ersten Untersuchungsabschnitt (niedrigere p-Werte als auch

geringere Verbesserungen der Sharpe Ratio). Auch das GMVP verbessert sich signifikant lediglich

in zwei der 13 Teilperioden (5% Level). Für das GMVP ist kein besonderer Unterschied zwischen

der ersten und der zweiten Hälfte des Untersuchungszeitraumes festzustellen.

Zusammenfassend zeigen sich auch in den Teilperioden kaum signifikante Diversifikationsvortei-

le. Die Ergebnisse deuten auch nicht darauf hin, dass Diversifikationsvorteile durch CO2-Zertifikate

einem systematischen “auf und ab” folgen. Tendenziell sind leichte und meist insignifikante Ver-

besserungen des Rendite-Risiko-Trade-Offs für die erste Hälfte des Untersuchungszeitraumes zu

konstatieren, welche zur zweiten Hälfte des Untersuchungszeitraumes abnehmen.

Tabelle 3: Portfolioanalyse Teilperioden

Die Tabelle zeigt p-Werte von Test-Statistiken zur Evaluation von Diversifikationsvorteile von CO2-Zertifikaten
gegenüber einem Portfolio von Benchmarkanlagen (Aktien, Staatsanleihen, Unternehmensanleihen und ein (traditio-
neller) Energie Index). 4SR ist die Veränderung der Sharpe Ratio durch die Hinzunahme von CO2-Zertifikaten. Der
Untersuchungszeitraum erstreckt sich über 13 Teilperioden vom 25. April 2005 bis zum 31. Dezember und basiert
auf täglichen Beobachtungen.

ohne Leerverkäufe

ξ, p-Wert 4SR

Teilperiode GMVP TP

04/2005-12/2005 0.312 0.377 0.03

01/2006-06/2006 0.443 0.311 0.28

07/2006-12/2006 0.080 - 0.00

01/2007-06/2007 - 0.280 0.13

07/2007-12/2007 0.359 0.434 0.00

01/2008-06/2008 0.435 0.022 0.40

07/2008-12/2008 0.083 - 0.00

01/2009-06/2009 0.000 0.243 0.12

07/2009-12/2009 0.131 - 0.00

01/2010-06/2010 - 0.330 0.04

07/2010-12/2010 0.055 - 0.00

01/2011-06/2011 0.017 - 0.00

07/2011-12/2011 0.415 - 0.00
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4.3 Kalibrierung der Notwendigen CO2-Rendite

Eine wichtige Ursache dafür, dass CO2-Zertifikaten in der bisherigen Analyse nur geringe Gewich-

te zugewiesen wurden, ist die negative Durchschnittsrendite im Betrachtungszeitraum (25. April

2005 bis zum 31. Dezember 2011). Ein wesentlich längerer Untersuchungszeitraum und mehr Be-

obachtungen wären notwendig, um aus den historischen Daten einen zuverlässigen Schätzer der

erwarteten Rendite von CO2-Zertifikaten bestimmen zu können. Selbst Zeiträume von 10 Jah-

ren gelten in der einschlägigen Literatur als vergleichsweise kurz für entsprechende Analysen. Die

Wahl einer höheren Frequenz ohne Erweiterung des Beobachtungszeitraumes, beispielsweise durch

die Wahl täglicher statt monatlicher Daten, verbessert typischerweise lediglich den Schätzer der

Varianz-Kovarianzmatrix nicht aber den Schätzer der erwarteten Rendite (Merton, 1980).

Aus diesem Grund soll nun eine Kalibrierung der notwendigen CO2-Rendite durchgeführt wer-

den. Die Frage lautet: Wie hoch müsste die Rendite von CO2-Zertifikaten sein, so dass die Test-

statistik für Diversifizierungspotentiale signifikant wäre?

Gibbons u. a. (1989) zeigen, dass der in Abschnitt 2 vorgestellte Wald-Test unter bestimm-

ten Annahmen (unabhängig und identisch verteilte Renditen) im Falle des TP in eine neue Test

Statistik quadrierter Sharpe Ratios überführt werden kann:

GRS =
T −N − 1

N

(
SR2 − SR2

BM

1 + SR2
BM

)
∼ FN,T−N−1,

wobei, T die Anzahl der Beobachtungen repräsentiert, N die Anzahl der Testanlagen, SR die

Sharpe Ratio des optimalen TP mit CO2-Zertifikate, und SRBM die Sharpe Ratio der Benchmark-

anlage ohne CO2-Zertifikate.

Diese Teststatistik kann zur Beantwortung der oben formulierten Frage herangezogen werden.

Wie zu sehen ist, kann die Teststatistik nur dann einen großen Wert annehmen (und signifikant

werden) wenn das TP für das erweiterte Anlageuniversum eine deutlich höhere (quadrierte) Sharpe

Ratio als das Benchmark-Anlageuniversum aufweist.

Die
”
GRS“ Statistik kann nun für ein angenommenes 10% Signifikanzniveau fixiert werden.

Dann ist es möglich die notwendige durchschnittlichen Rendite für CO2-Zertifikate mit Hilfe von

numerischen Methoden zu ermitteln. Hieraus ergibt sich also die notwendige Rendite für CO2-

Zertifikate, so dass die Sharpe Ratio für das erweiterte Anlageuniversum gerade so viel gegenüber

dem Benchmark-Anlageuniversum steigt, dass die GRS Statistik signifikant wird (10% Level).
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Wir haben eine solche Kalibrierung für die Rendite von CO2-Zertifikaten durchgeführt. Die em-

pirischen Charakteristika der Benchmarkanlagen sind für diese Analyse per Annahme unverändert

geblieben. Es zeigt sich, dass für statistisch signifikante Diversifikationsvorteile, ceteris paribus,

CO2-Zertifikate eine durchschnittliche Rendite in Höhe von 25,6% p.a. aufweisen müssten. Hieraus

würde ein Portfoliogewicht für CO2-Zertifikate von 8% resultieren. Eine Rendite von jährlich über

25% ist als sehr hoch einzuschätzen und deutet darauf hin, dass sich CO2-Zertifikate unter den

getroffenen Annahmen als Portfoliobeimischung unter plausiblen Rendite-Risiko Gesichtspunkten

nicht eignen.

5 Résumé

Unsere Analyse kommt zu dem Ergebnis, dass CO2-Zertifikate keine ökonomisch bedeutenden und

signifikanten Diversifikationsvorteile gegenüber einem breit gestreuten traditionellen Anlageuniver-

sum verfügen. Hierzu haben wir auf die statistischen Verfahren von Huberman und Kandel (1987)

und de Roon u. a. (2001) zurückgegriffen.

Unser Befund ist nicht unbedingt überraschend. Der Ausstoß von CO2 ist eng verknüpft mit

der Nutzung fossiler Energieträger und somit mit der gesamtwirtschaftlichen Entwicklung. Of-

fensichtlich führte die politische und wirtschaftliche Entwicklung der vergangenen Jahre zu ne-

gativen Renditen im EUA-Markt. Vor diesem Hintergrund erscheint es nicht realistisch, sich von

CO2-Zertifikaten auch eine Steigerung der risikoadjustierten Finanzrenditen für Kapitalanleger

zu erhoffen. In erster Linie sind und bleiben CO2-Zertifikate ein Instrument zur Reduktion des

CO2-Ausstoßes und sollen durch die Bepreisung einer Umweltressource (die Aufnahmefähigkeit

der Atmosphäre) einen positiven Beitrag zum Klimaschutz leisten.
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