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Diskrete Hazardraten-Modelle in der Shell-Jugendstudie 1985:
Eine Anwendung des Programms GLAMOUR

1 2
von Gerhard Tutz und Werner Georg

Abstract

Bel Modellierungsansatzen fir diskrete Verweildauern mit wenigen Ausprégungen erweisen
sich diskrete Hazardratenmodelle als adéaquates Instrument. Ansdtze daftir werden durch ei-
nen sequentiellen Mechanismus motiviert. Mit Hilfe des Programmsystems GLAMOUR wird
ein Vergleich durchgefiihrt zwischen demfriheren Westdeutschland und Ungarn hinsichtlich
des Merkmals "sexueller Erstkontakt von Jugendlichen".

Event history analysis in discrete time with few time categories may be based on discrete
hazard modeis. Models of this type are motivated from a sequential approach. With the use of
the program GLAMOUR a comparison is made betweenformer West Germany and Hungary
referring to the age teenagers have their first sexual contact.

1. Einleitung

Ziel der Verweildauer- oder Ereignisanalyse ist die Bestimmung der Dauer, die ein Indi-
viduum, eine Organisation oder allgemein eine statistische Einheit in einem Zustand ver-
weilt. Dieser Zustand kann individuelle Arbeitslosigkeit ebenso sein, wie das Fehlen sex-
ueller Erfahrungen. Letzteres ist ein Aspekt, der im Rahmen der Shell-Jugendstudie 1985
untersucht wird (vgl. Jugendwerk der Deutschen Shell 1985). Neben der Model-
lierung der reinen Verweildauer ist insbesondere die Identifizierung und Quantifizierung
von Einfluf3groflen, die den Verweildauerprozefd bestimmen, von zentralem Interesse.

In der stetigen Verweildaueranalyse ist das auf Cox (1972) zuriickgehende ‘proportional
hazards- oder Cox-Modell die dominierende Modellvorstellung. Die Hazard- oder Inten-
sitatsfunktion, die die Chance bzw. das Risiko einer Zustandsénderung zum Zeitpunkt
t wiedergibt, gegeben der Zustand halt bei t noch an, besitzt bei gegebenem Kovari-
ablenvektor ' = (1, ..., zp} die Form

Altlz) = As(t)erp(Z'B), (1.1

wobei Aq(t) die sog. Baseline-Hazardrate darstellt. Diese Baseline-Hazardrate, der jedes
Individuum der Population unterliegt, wird durch den Faktor exzp{z'8) in Abhangigkeit

1  Prof. Dr. Gerhard Tutz vertritt derzeit den Lehrstuhl fir Statistik an der Universitdt Regensburg,
Universitétsstr. 31, D-8400 Regensburg.

2 Dr. Werner Georg ist wissenschaftlicher Mitarbeiter im Fachbereich 2 (Sozial padagogik)
an der Universitét - Gesamthochschule Siegen, Adolf-Reichwein-Str. 2, D-5900 Siegen.
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von den Kovariablen modifiziert. Modelle von der Art (1.1) lassen sich auch in der
vertrauteren Regressionsdarstellung als lineares Transformationsmodell A(T') = 2/ + =
formulieren, wobei h eine Transformation der Verweildauer T darstellt. (s. Doksum &
Gasko 1990). Einen Uberblick tber stetige Verweildauermodelle liefern Kalbfleisch &

Prentice (1980) sowie Biossfeld, Mayer, Hamerle (1989).

In vielen Problemstellungen 183t sich Verweildauer nur diskret messen. So lassen sich be-
stimmte Ereignisse einer Biographie haufig nur dem Jahr oder dem Monat nach datieren.
Die exakte stetige Zeit ist nicht beobachtbar. Tritt fur mehrere Beobachtungen dasselbe
Ende der Verweildauer auf, fiihrt das zu Problemen in einem stetigen Modell wie (1.1),
da dieser Fall die Wahrscheinlichkeit Null besitzt. In derartigen Féllen ist es sinnvoller
diskrete Hazardratenmodelle zu betrachten.

2. Diskrete Hazardraten-Modelle

Die Zeitachse sai zerlegt in die q + 1 Intervalle

[aﬂ! Q‘])‘ {C‘l} GZ}! e [G'q—lv o] )! [aq'! m)!

wobel meist as = 0 als Anfangszeitpunkt gewéhlt wird. Die Verweildauer T ist nun
eine Zufallsvariable mit den diskreten Werten I,..,.g+ 1, wobei T = t eine Zustands-
anderung im Intervall [ey_y, o) bezeichnet.Die entsprechende diskrete Hazard- oder
Intensitétsfunktion bei gegebenem Kovariablenvektor z* = (zy,...,2p} ist gegeben durch

A(tlz) = P(T = t|T < t,z).

Die Hazardrate entspricht der Wahrscheinlichkeit eines Zustandswechsels zum Zeitpunkt
t, gegeben das Intervall [a',,l,cn] wird zumindest erreicht. Eine wichtige KenngroR3e bei
Verweildaueranalysen ist die Survivorfunktion S(t|z) = P(T = t|z), die die Wahrschein-
lichkeit angibt, daB das Intervall [og-3, ) erreicht wird. Der Zusammenhang zur Ha-
zardfunktion ergibt sich durch

-1
5(tlz) = JT(1 = Akiz)).
k=1

Als Wahrscheinlichkeit fir einen Zustandsiibergang im Intervall {a¢-1, o) erhdlt man

i—1
P(T = t|z) = Ale) JT(1 - Mklz)).
k=1
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2.1 Diskretisierung stetiger Modelle

Ein Zugang zur Parametrisierung des diskreten Hazards fuhrt Uber die Diskretisierung
von Modellen, die fur stetige Zeit entwickelt wurden. Ausgehend vom stetigen Cox-Modell
(1.2) fuhrt die Annahme diskret erhobener Zeit zum diskreten Modell

Aitle) = 1 — exp(—ezp{fot + '5)), (2.1)

wobei die Koeffizienten

Bat = 7‘ Ao(u)du

&y

die diskrete Form der Baseline-Hazardrate darstellen, die sich aus der stetigen Baseline-
Hazardrate A; des Cox-Modells ergibt. Zur Ableitung siehe Kalbfleisch & Prentice
(1973). Das Verfahren der Diskretisierung 1a3t sich im Prinzip bei allen stetigen Verweil-
dauermodellen durchfiihren. Allerdings sind die resultierenden diskreten Modelle meist
nicht von einer mit (2.1) vergleichbar einfachen Form.

2.2 Sequentielle dichotome Modelle

Ein alternativer Ansatz fuhrt Uber die vertrauten Regressionsmodelle fir dichotome ab-
héngige Variable. Man betrachtet lokal den mdglichen Dbergang vom Intervall [ay—1, at)
2U [y, eg41). Die Ubergangsvariable Yt sei bestimmt durch

Y= 1 T=tT>t
Tlo 7T

Dabei bezeichnet Yt = 1 das Ende des Prozesses (Zustandsanderung) und Yt = O das
Fortschreiten des Prozesses (keine Zustandsadnderung) gegeben der Zustand besteht im
Intervall [e—1,cq) noch. Als einfache Beziehung zwischen bedingter Ubergangswahr-
scheinlichkeit und Hazardrate erhd@t man

P(Y; = 1]z) = A{t]z).

Die sequentielle Modellierung geht davon aus, dai der lokale E'Jbergang Y1, ¥e2,...solange
beobachtet wird bis ein Zustandswechsel eintritt. Der Mechanismus der auch als con-
tinuation ratio-Modelle (Agresti 1984) bezeichneten Modellklasse wird in Tutz (1991a)
ausfuhrlich behandelt.

Fir die lokale dichotome Responsevariable gibt es eine Vielzahl von méglichen Parame-
trisierungen (z.B. McCullagh & Neider 1989, Cox & Snell 1989). Ein algemeines
bindres Regressionsmodell ist von der Form

P(Y: = 1|z) = Flfar + 2’ B),
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wobei F eine Verteilungsfunktion darstellt. Beachtenswert ist, dad der Gewichtsvektor
in dieser Form von der Zeit t abhangt, d.h. der Einflud der Kovariablen &% sich
problemlos als zeitabhangig modellieren. Fir die logistische Verteilungsfunktion F(u) =
1/{1 + exp(—u)) erhdlt man unmittelbar das logistische Hazardratenmodell

A(tlz) = exp(fou + #'80/(1 + exp(Fo + 380). (22

Fir die Extremwertverteilung F{u) = | — ezp{—exrp{1:)) erh@lt man unmittelbar mit

At|z) = 1 — exp(—exp(Bo + ='51)) (2.3)

eine Verallgemeinerung des diskreten Cox-Modells (2.1). Eine weitere Verallgemeinerung
erhdlt man durch eine von Aranda-Ordaz (1983) benutzte Verteilungsfunktion

Fafu) =1 — exp{~(1 + qu)tfe,

die von einem zusétzlichen Parameter & > 0 abhéngt. Als Grenzfall & — 0 gergibt sich
daraus das diskrete Cox-Modell (2.3).

Die Zahl der fur diese Modellklasse zu schatzenden Parameter hangt von der Anzahl der
betrachteten Intervalle ab. Ist diese Anzahl im Verhaltnis zum Stichprobenumfang gering,
ist die Maximum Likelihood-Methode problemlos anwendbar. Fir eine gro3e Anzahl von
Intervallen empfiehlt es sich mit 3 = S von einer globalen, nicht intervall-spezifischen
Wirkungsweise der Kovariablen auszugehen. Zu schétzen sind jedoch die der Baseline-
Hazardrate entsprechenden Parameter 8y, ..., Bng. Um deren Zahl zu beschranken, 1&it
sich ein polynomialer Ansatz verwenden, wie ihn Mantel & Hankey (1978) fir das
logistische Modell vorschlagen. Mit

T
Bou=) wtl, r<gq, (24)
i=0
wird die Anzahl der zu schétzenden Koeffizienten 4g,...,% auf r + 1 herabgesetzt. Der

Grad des gewdhlten Polynoms bestimmt die Flexibilitdt des Baseline-Hazards. Efron
(1988) betrachtet alternativ eine Spline-Ldsung mit kubischen Splines der Form

Bot = +ni+m(t =)t +n(t -3, {2.3)

wobei ¢ eine Schranke darstellt und (¢ — ¢)- = min {0,¢ — ¢}. Dadurch wird erreicht,
dal’ bis zur Schranke c ein Polynom dritten Grades und Uber der Schranke c ein linearer
Ansatz Anwendung findet. Der Grund fir groReres t linear zu parametrisieren liegt
in der mit wachsender Zeit erfolgenden Ausdinnung der Daten. Einen interessanten
Ansatz zur Beschrankung der Parameterzahl schlagt Fahrmeir (1991) vor. Basierend
auf einer Verallgemeinerung des Kaimanfilters werden die Parameter foe durch einen




/

ZA-Information 29 Seite 85

stochastischen Prozef3 beschrieben und durch Filtern und Gléatten hinreichend flexibel
geschatzt. Nonparametrische Schéatzverfahren auf der Basis von Kernglattern werden in
Tutz (1991b) entwickelt.

3. Schatzung mit dem Programmsystem GLAMOUR

GLAMOUR (Fahrmeir et.al. 1990) ist ein in Regensburg entwickeltes Programmsy-
stem zur Schétzung generalisierter linearer Modelle. Als interaktives menigesteuertes
Programm, das auf PCs unter MS-DOS lauft, ist es besonders einfach handhabbar. Der
gesamte Ablauf (Spezifikation der EinfluRgroRen, gewiinschtes Modell, Parameterisierung
der Baseline-Hazardrate, Parameter- und Anpassungstests) wird durch Masken gesteuert
und durch Information unterstiitzt.

Die Schétzung beruht auf dem Maximum Likelihood- Prinzip und der Einbettung der
diskreten Hazardrate in die verallgemeinerten linearen Modelle (siehe Hamerle & Tutz
1989). Die Daten bei Verweildauermodellen besitzen die Form ({;, =z, &), wobei zum
beobachteten Zeitpunkt ¢; und dem Kovariablenvektor z; noch der Zensierungsindikator
& hinzukommt. Durch

P { 1 wenn Zustandswechsel beobachtet
! 0  wenn zum Zeitpunkt ¢; der Zustand noch besteht

wird kodiert, ob ein Zustandswechsel tatsachlich beobachtet wird oder ob das beobachtete
Individuum nur bis zum Zeitpunkt f:,- beobachtet wurde ohne dal3 ein Zustandswechsel
auftrat, d.h. da® sog. Rechtszensierung auftrat. Der Likelihoodbeitrag der iten Beobach-
tung l&aBt sich dann durch

ti—1

Li = Atilz:)® T (1 = Mkla))

k=1
beschreiben. Details sind bei Hamerle & Tutz (1989) zu finden.

In GLAMOUR unmittelbar abrufbar ist die Schatzung fir das logistische Modell, das
diskrete Cox-Modell und die Erweiterung nach Aranda-Ordaz (1983). Verfugbar sind
sowohl der polynomiale Ansatz (2.4) as auch der Spline-Ansatz (2.5). GLAMOUR
kodiert automatisch kategoriale Variable in Dummy-Variablen um (z.B. Hamerle, Ke-
meny, Tutz 1984) und liefert Signifikanztests mit den zugehérigen Uberschreitungswahr-
scheinlichkeiten. Ein besonderer Vorteil ist die automatisierte Variablenselektion, die als
Vorwérts- oder Rickwartsselektion anwahlbar ist. Damit wird, basierend auf Teststatis-
tiken (Fahrmeir & Frost 1989), die Anzahl der zur Verfligung stehenden Einflu3grofien
auf die relevanten reduziert. Fir Verweildauern von Interesse ist der Sterbetafelschatzer,
der eine erste Veranschaulichung der Daten ermdglicht. Verfligbare Graphiken fur Haz-
ardrate und Survivorfunktion illustrieren die Modelle und erleichtern die Interpretation
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von Ergebnissen. Details der Analysemdglichkeiten finden sich im GLAMOUR-Handbuch
(Fahrmeir et a 1990).

4. Empirisches Beispiel eines gruppierten Cox-Modells: Ein L&ndervergleich
zwischen Westdeutschland und Ungarn hinsichtlich des Zeitpunkts des ersten
sexuellen Kontakts

4.1 Daten

In der Shell-Jugendstudie 1985 (ZA Nr. 1438) (vgl. Jugendwerk der Deutschen Shell
1985) beschéftigte sich eine Frage mit der retrospektiven altersbezogenen Datierung von
bedeutsamen Lebensereignissen. Ein fir den Ubergang von der Kindheit zur Jugend
zentrales Lebensereignis, an dem sich gesellschaftliche Modernisierungsprozesse im Hin-
blick auf die Jugendphase gut nachweisen lassen, ist der Zeitpunkt des ersten sexuellen
Kontakts (vgl. Fuchs 1985, Molnar 1991).

Hierbei hat in der Jugendforschung die Unterscheidung zwischen einer unterschichtsspe-
zifischen Jugendbiografie mit friihen sexuellen Erfahrungen und einer mittelschichtstypi-
schen Ausformung, bei der die Aufgabe des Bildungserwerbs mit Triebaufschub (,deferred
gratification pattern") einhergeht, eine bis in die 20er Jahre zurtickreichende Tradition
(vgl. Bernfeld 1973, Roth 1961, Spranger 1966). Diesem klassischen, dichotomen
Modell von Jugendbiografie kann eine modernisierte Variante an die Seite gestellt wer-
den, derzufolge ein gesellschaftlicher Individualisierungsschub (vgl. Beck 1983, 1986) seit
den 60er Jahren zu Entstrukturierung des Lebenslaufs fuhrte (vgl. Kohli 1986, Fuchs
1983, 1985), die sich in einer Entsynchronisierung der Sequenzen von Lebensereignis-
sen und einer Lockerung des Zusammenhangs zwischen sozialer Schichtzugehorigkeit
und Lebenslauf ausdriickt. Fur interkulturelle Jugendforschung ist nun eine empirische
Prufung der Glltigkeit des klassischen oder modernisierten Modells von Jugendbiografie
von Interesse, zumal beide nur Uber eine schwache empirische Fundierung (insbesondere
auf der Ebene von Massenumfragen) verfugen (vgl. Fuchs 1985).

Im Jahr 1985 replizierte eine ungarische Forschungsgruppe (vgl. Molnar 1991, Ga-
bor 1991) die Shell-Jugendstudie in wesentlichen Teilen. Diese Replikation ermdglicht
einen Vergleich der Datierung erster sexueller Kontakte in beiden Gesellschaften in
Abhangigkeit von relevanten sozio-demografischen Variablen.

Bei der methodischen Umsetzung dieses Vorhabens stoRt man jedoch auf das Problem,
da3 noch nicht alle Befragten sexuelle Kontakte hatten. Eine Md&glichkeit, die auch
von Fuchs (1985) hinsichtlich der Datenanalyse der Shell-Jugendstudie beschritten wird,
ist nun eine Begrenzung auf die Gruppe, bei der das jeweilige Lebensereignis bereits
eingetreten ist. Dieses Vorhaben beinhaltet jedoch, wie Fuchs selbst festststellt, ein
Problem:
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.Bel aler Einfachheit gegenuber Schétzverfahren fir zensierte Daten hat das hier
gewahlte Vorgehen auch Nachteile: Mit der Beschrankung auf die Teilstichprobe von 577
Jugendlichen im Alter zwischen 21 und 24 Jahren geht ein Informationsverlust einher; die
Differenzierung in Untergruppen stofit rasch an die Grenze kleiner Zahlen. Und indem
wir statt mit der Gesamtstichprobe der Jugendlichen mit dieser Teilstichprobe arbeiten,
unterstellen wir .. Strukturgleichheit der Teilstichprobe mit der Gesamtstichprobe der
Jugendlichen" (Fuchs 1985, S. 201).

Jugendliche, fur die das Zielereignis noch nicht eingetreten ist, kbnnen als rechtszensierte
Beobachtungen in die Verweildaueranalyse eingehen. Um der Zensierung der Daten Rech-
nung zu tragen, kénnte man auf das klassische Cox-Modell ausweichen (vgl. Kalbfleisch
Prentice 1980, Blossfeld, Hamerle, Mayer 1986, Diekmann & Mitter 1985, An-
drefld 1985), jedoch liegt im vorliegenden Fall eine Verletzung der Modellannahmen vor,
denn die Datierung erfolgt nach Jahren, was zu einer Haufung von Ereignissen zu einem
Zeitpunkt fihrt; das klassische Cox-Modell unterstellt jedoch, daf3 nur ausnahmsweise
Ereignishéufungen (,ties") zu einem Zeitpunkt stattfinden. Beide Probleme, das der Zen-
sierung und das der Ereignishaufungen konnen jedoch durch das gruppierte Cox-Modell
gelost werden.

4.2 Verwendete Variablen

Jugend unterliegt im gesamteuropéischen MaR3stab seit Ende der 50er Jahre einem Mo-
dernisierungsschub, der sich zentral auf den Wechsel der Kontrollinstitutionen bezieht
(vgl. Zinnecker 1991). Waren diese in den 50er Jahren noch durch die Arbeit, die
Familie und das soziale Milieu der Herkunftsgruppe beschreibbar, so fand seitdem ein
Ubergang in Richtung auf Bildungsinstitutionen, Gruppen von Gleichaltrigen und mark-
tbezogene Kontrollinstitutionen statt. Einher mit diesem Wechsel ging eine groRere kul-
turelle Autonomie der Jugendphase und ihre zeitliche Verlangerung. Dieser Modernisie-
rungsschub wirkte sich nicht ungebrochen auf die osteuropaischen Lander aus. Vielmehr
kann man hier von einer selektiven Modernisierung ausgehen (vgl. Zinnecker 1991),
die sich vor allem auf den Arbeitsbereich und den Bildungserwerb bezog und jene In-
dividualisierungsprozesse, die Teil der marktbezogenen Modernisierung in Westeuropa
waren, ausklammerte. Hinsichtlich der oben diskutierten Modelle der Jugendbiografie
kann deshalb fir Ungarn von einer stéarkeren Glltigkeit des oben beschriebenen klas-
sischen Modells ausgegangen werden, das Bildungsunterschiede fir den Zeitpunkt des
ersten sexuellen Kontaks unterstellt, wahrend fir Westdeutschland eine Angleichung in
dieser Hinsicht angenommen werden kann. -

Fir den Vergleich wurden zwei gruppierte Cox-Modelle angepalit, die folgende soziode-
mografischen Variablen enthielten: Geschlecht, Bildung der Eltern, Bildung der Befragten
(niedrig/mittel/hoch) und WohnortgréRe (Dorf, Kleinstadt, mittlere StadtgroRe, Grof3-
stadt). Um die Tragfahigkeit der Interpretation dieser Modelle angemessen einschatzen

&
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zu kénnen, mufl? man sich vergegenwértigen, dal das Alter des ersten sexuellen Kontakts
retrospektiv erfragt wurde. Wahrend diese Tatsache fir das Geschlecht und die Bildung
der Eltern keine Probleme aufwirft, gehen wir bei der Bildung des Befragten implizit
davon aus, daf er im Alter des ersten sexuellen Kontakts den gleichen Schultyp besuchte,
den er auch zum Erhebungszeitpunkt besuchte (was relativ unproblematisch ist, da der
Wechsel zur Sekundarstufe im Alter von zehn Jahren erfolgt) und da er zu beiden Zeit-
punkten in einem Wohnort gleicher Groe wohnte (was sich nicht Gberprifen 183t und
sicher nur fir einen Teil der Befragten zutrifft).

4.3 Ergebnisse

Alle Modelle wurden mit dem Programm ,GLAMOUR" (vgl. Fahrmeir et al. 1990)
berechnet, das neben diskreten Modellen der Ereignisdatenanalyse eine groRere Anzahl
von Untermodellen des Verallgemeinerten Linearen Modells umfalit. Tabelle 1 enthélt die
Parameterschétzungen fur Westdeutschland, wobei die Kovariablen in Effektkodierung
vorliegen, d.h. die Effekte summieren sich bei jeder Variable zu Null, angegeben sind nur
die Effekte bis zur vorletzten Kategorie.

Die Modelle wurden jeweils mit einem polynomialen Ansatz dritten Grades geschéatzt. Die
diskrete Zeitdauer in den Auspragungen 1,2,..9 entspricht dem Ereignis ,erster sexueller
Kontakt" im Alter von 12,13,...,20 und &lter. Neben den Parameterschéatzungen fir die
Kovariablen werden auch die geschétzten Gewichte des Polynoms nach (2.4) angegeben,
wobei sich zeigt, dal der Koeffizient fur die dritte Potenz fir Deutschland wenig relevant
ist.

Tabelle 2 enthdlt die entsprechenden Schédtzungen fir Ungarn, wobei hier die acht
Auspragungen der Zeitdauer dem Lebensalter 12,13,...,19 und &lter entsprechen. Die
hinsichtlich der letzten Kategorie von Deutschland abweichende Kategorienbildung ergab
sich aus der empirischen Verteilung.

Im Gegensatz zu unseren hypothetischen Annahmen beschleunigt in beiden Landern
eine niedrige bzw. mittlere Bildung der Befragten den ProzeB. Waéhrend in Un-
garn eine niedrige Bildung der Mutter einen reduzierenden Effekt auf die Hazard-Rate
hat, beeinflult eine mittlere Bildung die Rate in positiver Hinsicht. In Westdeutsch-
land hat hingegen eine mittlere Bildung der Mutter eine verringernde Wirkung auf die
Ubergangswahrscheinlichkeit.

Geschlechtsunterschiede, die in Ungarn auf eine fruhere Bereitschaft der Jungen zu sexuel-
len Kontakten verweisen, erweisen sich im friheren Westdeutschland als nicht signifikant.
Ortseffekte haben tendenziell in beiden Léndern die gleiche Wirkung: Je groRer der
Wohnort, desto wahrscheinlicher sind frihere sexuelle Kontakte. Allerdings ist der Effekt
fur Ungarn ausgesprochen schwach ausgepragt. Die Bildung des Vaters hat weder in
Westdeutschland noch in Ungarn eine nachweisbare Wirkung. '
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~

Bei einer Ruckwarts-Selektion der Variablen auf dem 5% -Signifikanzniveau wurde Uber-
einstimmend in beiden Landern die Bildung des Vaters ausgeschlossen. In Westdeutsch-
land wurde zusétzlich das Geschlecht entfernt, wéhrend in Ungarn die Wohnortgréiie
ausgeschlossen wurde. Der Vergleichbarkeit wegen werden die Schétzungen in Tabelle 1
und 2 fur das Grundmodell angegeben.

Tabelle 1: Gruppiertes Cox-Modell fur das frihere Westdeutschland

Parameter-Name Schétzung Uberschreitungs—
wahrscheinlichkeit

1 -5.342 0.000
POLY [1] 1525 0.000
POLY [2] -0.139 0.014
POLY [3 0.003 0.320
Geschlecht (ménnlich) -0.011 0.716
Bildung Vater (niedrig) -0.037 0.477
Bildung Vater (mittel) -0.037 0.477
Bildung Mutter (niedrig) -0.028 0.635
Bildung Mutter (mittel) -0.126 0.030
Ort (Dorf) -0.127 0.013
Ort (Kleinstadt) -0.071 0.232
Ort (mittl. Stadt) 0.174 0.010
Bildung Befragter (niedrig) -0.012 0.781
Bildung Befragter (mittel) 0.108 0.015

Die Gemeinsamkeiten zwischen Westdeutschland und Ungarn liegen also insbesondere im
Bereich der Bildung der Jugendlichen und ihrer Mitter: Wéhrend in Ungarn eine niedrige
und in Westdeutschland eine mittlere Bildung der Mutter eine deutlich verlangsamende
Wirkung auf den Prozel? hat, wird dieser, insbesondere in Ungarn, aber auch in West-
deutschland, durch eine niedrige oder mittlere Bildung des Befragten beschleunigt. Der
zentrale Unterschied ist in der Existenz geschlechtspezifischer Unterschiede in Ungarn
und einer diesbeziiglichen Angleichung in Westdeutschland zu sehen.

Unterschiede der Lander zeigen sich hinsichtlich der Form der Hazardraten. Dieser Effekt
wird deutlich aus den Sterbetafelschatzern ebenso wie bei der Betrachtung von Subpo-
pulationen. Abbildung 1 zeigt die geschatzten Hazardraten der beiden Lé&nder fir ein
mannliches Individuum mit niedriger Bildung, dessen Eltern beide niedrige Bildung be-
sitzen und das in einer Grof3stadt lebt. Die gepunkteten Linien geben die von GLAMOUR
berechnete Schatzgenauigkeit wieder, ausgedriickt durch Standardabweichungen nach un-
ten und oben. Die Hazardrate im friheren Westdeutschland zeigt einen wachsenden
Verlauf, der spatestens mit dem neunzehnten Lebensjahr abflacht. In Ungarn hingegen
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kulminiert die wachsende Hazardrate im siebzehnten Lebensjahr und zeigt dann ein deut-
liches Abfallen, d.h. die Wahrscheinlichkeit der ersten Kontaktnahme sinkt, wenn sie bis
zu diesem Lebensalter nicht stattgefunden hat.

Tabelle 2: Gruppiertes Cox-Modell fur Ungarn

Parameter-Name Schéatzung Uberschreitungs—
wahrscheinlichkeit

1 -3.999 0.000
POLY [1] 0.677 0.031
POLY [2] 0.094 0.266
POLY [3] -0.016 0.016
Geschlecht (mannlich) 0.191 0.000
Bildung Vater (niedrig) 0.081 0.215
Bildung Vater (mittel) 0.015 0.757
Bildung Mutter (niedrig) -0.177 0.004
Bildung Mutter (mittel) 0.096 0.078
Ort (Dorf) -0.075 0.192
Ort (Kleinstadt) -0.034 0.625
Ort (mittl. Stadt) -0.034 0.621
Bildung Befragter (niedrig) 0.360 0.000
Bildung Befragter (mittel) 0.059 0.258

Abb. 1. Geschétzte Hazardraten fiir das friihere Westdeutschland und Ungarn
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5. SchluBbemerkung

In der quantitativen Biograneforschung gibt der Zeitpunkt und die Sequenz spezifi-
scher Lebensereignisse Auskunft Uber gesellschaftliche Modernisierungsprozesse. Im eu-
ropéischen MaRstab geht der Ubergang von industriellen zu post-industriellen Gesell-
schaften einher mit einer Akzeleration im Hinblick auf die sexuelle Entwicklung, eine
Verléngerung der Jugend und eine Entsynchronisierung dessen, was fur industrielle
Gesellschaften als ,Normalbiografie" (Kohli 1986,1988), as klar definierte, sequentielle
Abfolge von Lebensereignissen, bezeichnet wurde.

Retrospektive Erhebungen von Lebensereignissen im internationlen Vergleich stof3en je-
doch héaufig auf methodische Probleme, die in der Zensierung der Daten und der Art
der Datierung zu sehen sind. Differenziert man etwa die Datierung relativ , weicher"
Lebensereignisse im Hinblick auf Monate und Jahre, lauft man Gefahr, zu Artefak-
ten zu kommen, die nicht der wirklichen Gedachtnisleistung entsprechen. Haufig wird
man deshalb zu einer Datierung nach Lebensalter kommen, die wegen der Haufung von
Ereignissen wéhrend eines Intervalls eine Schatzung nach dem klassischen Cox-Modell
nicht mehr unverzerrt ermdglicht. In diesem Fall kann das gruppierte Cox-Modell als
Verfahren der ,weichen" Datenstruktur und dem doppelten Dilemma der Zensierung
und Ereignishdufung gerecht werden.
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