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TURKIYE’DE UCRET - URETIM iLiSKiSINE DOGRUSAL OLMAYAN
ESBUTUNLESME ANALIZi ILE YAKLASIM
Elcin AYKAC ALP
Nisan, 2008

Ekonometrik modellerin temel amaglarindan biri olan dogru 6ngdriilere ulagmak
ancak modelin dogru kurulmasi ile olabilecegi i¢in dogrusallik varsayimi ile kurulan
modellerle istenilen amaca ulagilamamis ve dogrusal olmayan modeller ve bunlarin
katsay1 tahminleri iizerine ¢aligmalar yapilmistir. 20 yy’mn ilk yarisinda dogrusal
olmayan modellerin gerekliligi ve tahmini iizerine yapilan ¢aligmalar olmakla birlikte
konjonktiirel dalgalanmalarin aciklanabilmesi ve finansal zaman serileri analizlerinin
yapilabilmesi i¢in dogrusal olmayan zaman serisi modelleri kullanilmasi gerekliligi
net bir bicimde anlagilmistir. Bu noktada 6ne ¢ikan ¢alismalar ise TAR (Threshold
Autoregressive) ve STAR (Smooth Transition Autoregressive) modelleridir.

Calisma, sanayi iiretim endeksi ile reel iicretler arasindaki iliskiyi incelemeyi
amagclamaktadir. Bu degiskenlerin Tiirkiye’de dorusal olmayan bir yap: sergiledigi
varsayimindan hareket edilerek analiz yapilma yoluna gidilmistir. Bu varsayim
dogrultusunda da teorilerin sinanmasi ve gelistirilmesinin ancak dogrusal olmayan
modeller aracilig1 ile miimkiin olabilecegi varsayilmaktadir.

Bu yontemler ii¢ ana baslik altinda incelenmistir. {1k olarak tek degiskenli dogrusal
olmayan zaman serileri modelleri hakkinda bilgi verilmektedir. Ikinci asamada
dogrusal olmayan zaman serilerinin duraganlik analizi ve dogrusal olmayan zaman
serilerinde esbiitiinlesme analizi ayrintili bir bigimde incelenmektedir. Bu kapsam
dogrultusunda teorik agiklamalar yapildiktan sonra uygulama kisminda ise literatiir
taramas1 ve incelenen degiskenler arasindaki iliski geleneksel birim kok testlerinin
yani sira TAR birim kok sinamasi ve sonrasinda TAR esbiitiinlesme analizi ile test
edilmistir.

Anahtar Kelimeler: Dogrusal olmama, TAR Birim Kok Analizii, TAR
Esbiitiinlesme Analizi, Reel Ucret, Uretim.
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ABSTRACT

NON LINEAR COINTEGRATION APPROACH TO THE WAGE -
PRODUCTION RELATIONSHIP IN TURKEY
Elgcin AYKAC ALP
April, 2008

Since reaching the right predictions, which is one of the essential objectives of
econometric models, could only be possible by the right establishment of the model,
desired objective was unable to be achieved in models found by the linearity
hypothesis, and studies were carried out on nonlinear models and their coefficient
predictions. Although there were studies that conducted in the first half of the 20™
century on the necessity and predictions of nonlinear models, the requisite of
utilizing nonlinear time series models for bringing an explanation to business cycles
and conducting the financial time series analyses is now clearly understood. The
studies at this point that become prominent are TAR and STAR models.

The study aims at analyzing the relationship between the industrial production index
and real wages. The starting point is that these variables manifest a nonlinear
structure. And in the light of this conjecture, it is held that the testing and developing
theories could only be possible through nonlinear models. Thus, the relation will be
analyzed by nonlinear time series methods.

These methods can be summed under three headings as single-variable nonlinear
time series models, stability analysis of nonlinear time series, and the cointegration
analysis in nonlinear time series. Following theoretical explanations within this
scope, the conducted tests were conventional unit root tests, TAR unit root testing,
and then TAR cointegration analysis, all performed in the application section.

Keywords: Non linearity, TAR unit root analysis, TAR cointegration analysis, Real
Wage, Production.
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1. GIRIS

Son donemde yapilan caligmalar sonucunda dogrusal olmayan zaman serileri
analizlerinin makro ekonomik modellerin olusturulmasinda daha basarili oldugu
goriilmektedir. Her gegen giin dogrusal olmayan modeller konusundaki teorik
literatiirtin  gelismekte olmasi1 iktisat literatiiriinde de uygulama alanlarinin
genislemesine katkida bulunmaktadir. Bu konuda one c¢ikan calismalar TAR
(Threshold Autoregressive) ve STAR (Smooth Transition Autoregressive)
modelleridir. Bu modellerin ¢ikist ve popiiler hale gelmesinde Tong (1978), Tsay

(1989) ve sonrasinda Terdsvirta (1994) calismalarinin 6nemi biiytiktiir.

Dogrusal olmayan zaman serilerinin ge¢misi ¢ok daha eskiye dayanmasina karsin
TAR ailesi modelleri daha yakin bir ge¢mise sahiptir. Ancak yukarida da belirtildigi
gibi popiiler hale gelmesi ve bu modellere ilgi artis1 1990 sonrasinda olmustur. Bu
gecikmenin temel nedenlerinden biri analiz yontemlerinin karmasikligi ve ciddi
anlamda ileri bilgisayar teknolojisi gerektirmesi oldugu diisiiniilebilir. Bu gelisim
stireci Balke ve Fomby (1997) calismasinda TAR esbiitiinlesme analizi ile ayr1 bir
boyut kazanmistir. Bu tarihten itibaren bir taraftan TAR ailesi modelleri gelisim
cizgisini devam ettirirken bir taraftan dogrusal olmayan modellerde uzun dénem
analizi dislincesi ortaya cikmustir. Balke ve Fomby’in c¢alismasinda teknolojik
ilerleme de g6z Oniine alinirsa olduk¢a uzun bir siire sonra Lo ve Zivot (2001)
calismast onemli bir yer teskil etmektedir. Lo ve Zivot (2001), Balke ve Fomby
(1997) calismasini ayritili bir bi¢imde uygulamakla kalmayip bir adim ileriye
giderek daha biiyiik sistemlere uygulanir hale getirmislerdir. STAR modellerde ECM
(Hata Diizeltme Modeli) ve esbiitiinlesme uygulamalar1 da bu tarihten itibaren hiz
kazanmistir. Ozellikle Lo ve Zivot (2001) calismasinin birgok calismaya yol gosterici
nitelikte oldugu goriilmektedir. Bu konudaki bir diger gelisme ise Hansen ve Seo

(2002) caligmasidir.

Her ne kadar esbiitiinlesme analizinin temel tasini olustursa da bu gelisim siirecinde
birim kok analizinin adeta esbiitiinlesme analizinden bagimsiz bir gelisim ¢izgisi
oldugu gériilmektedir. Ilk Enders ve Granger (1989) birim kok testini 1997 yilinda

ilk versiyonu yayinlanmig 2001 yilinda ise son halini almis olan Caner ve Hansen

1



(2001) birim kok testi takip etmektedir. Bu testlerin yani sira STAR modeller icin
stirecin duragan bir ESTAR siireci mi izledigi yoksa birim kok siirecine mi sahip
oldugunu smayan KSS (Kapetanios, Shin ve Snell (2003a)) testi ya da Bierens
(1997) galismasinda yapmis oldugu, serinin dogrusal olmayan trende sahip olmasi ile
birim koke sahip olmasi durumunu sinayan c¢alismalar mevcuttur. Ancak bu
calismalara konunun disinda kalmalar1 nedeniyle yer verilmeyecektir. TAR
esbiitiinlesme literatiirii incelendiginde dogrusal olmayan birim kok testlerinden
Enders ve Granger’in dnermis oldugu ydnteme, esbiitiinlesme denkleminden elde
edilen hatalarin duraganlik analizinde basvuruldugu goriilmektedir. Bunun disinda
dogrusal olmayan birim kok analizi bagh basina bir analiz olarak c¢alismalarda yer
almakta ve genellikle degiskenlerin duraganliginin ispatlanmasinda karsimiza

cikmaktadir.

TAR esbiitiinlesme testlerinin uygulandig1 c¢aligmalarda serilerin ayni dereceden
duragan olup olmadiginin testinde geleneksel birim kok testlerine yer verildigi
goriilmektedir. Bu noktada uygulanan birim kok testlerinde hassasiyet gosterilen
konu ise dogrusal olmayan zaman serilerinin incelenmesi halinde geleneksel birim
kok testlerinin giicliniin diisiikligiidiir. Bu durumda hangi testin uygulanacagi
konusunda ortak bir karar olmamasina karsin egilim ERS DFGLS ve Ng - Perron
testlerinde yogunlasmaktadir. Uzerinde durulan bir diger konu ise gecikme
uzunlugunu se¢ilmesinde dikkate alinmasi gereken bilgi kriteridir. Bu ¢aligma tiim
bu tartismalar dikkate alinarak Tirkiye’de reel {icretler ve tiretim arasindaki iliskiyi

TAR egbiitiinlesme analizi ile incelemektedir.

Ucretler ile iiretim arasindaki iliskinin incelenmesinin iki temel nedeni vardir. Ilki
literatlirde {icretler ile verimlilik arasindaki iligkiyi inceleyen bir¢ok ¢alisma
olmasina karsin reel iicretler ile liretim iligkisinin incelenmesinde ilgi azliginin séz
konusu olmasidir. Ikinci neden ise bu degiskenlerin dogrusal olmayan zaman serileri

analizlerine uygunlugudur.

Reel iicretler ile iiretim arasindaki iliskinin verimlilikte yaratacagi artis géz Oniine
alimmasi halinde iiretimde artis yaratmasi beklenmektedir. Ancak reel iicretlerdeki
artisin istthdamda azalma yaratmasi halinde iliretimde azalis ya da artis yaratma

thtimali s6z konusudur. Calisma incelenen donemde bu iliskiyi sorgulamaktadir.



Calismanin  ikinci  bdliimiinde TAR ailesi modellerinin  temel yapisina
deginilmektedir. Bu noktada TAR modellerinin yani sira esbiitlinlesme analizinde
paralel gelisim ¢izgisine sahip olmasi nedeniyle STAR modellere de kisaca

deginilmektedir.

Ucgiincii béliimde birim kk testlerinin teorik agiklamasina yer verilmistir. Uygulama
kisminda yer olmast ve TAR egbiitiinlesme analizinde var olan literatiirde
uygulanmas1 nedeniyle kisaca geleneksel birim kok testleri aciklanmistir. Ikinci
kisimda ise uygulanacak olan Caner ve Hansen (2001) birim kok testinin ayrintili
teorisinin yani sira ¢aligmalarda sik¢a rastlanan Enders ve Granger birim kok testi
aciklanmistir. Ayrica STAR modellere uygulanan birim kok testine de yer

verilmistir.

Dordiincii boliim dogrusal olmayan modellerde esbiitiinlesme konusunda TAR ve
STAR egsbiitiinlesme analizlerini igermektedir. Ilk kisimda TAR esbiitiinlesme
analizleri baglaminda Balke ve Fomby (1997), Lo ve Zivot (2001) ve uygulamada
yer verilecek olan Hansen ve Seo (2002) esbiitiinlesme yontemi agiklanmustir. Tkinci

kisimda ise STAR egbiitiinlesme yontemine yer verilmistir.

Tiirkiye uygulamasini igeren besinci ve son boliim {i¢ temel kisimdan olugmaktadir.
Ik kisimda literatiirde TAR esbiitiinlesme analizinin uygulanmis oldugu ¢alismalara
kisaca deginilmektedir. Ikinci kisim reel iicretler ve iiretim konusundaki literatiir
hakkinda bilgi vermektedir. Ugiincii kisim ise uygulanan iki benzer modelin ayrmtili
sonuglarindan olusmaktadir. Modellerden ilki 1990-2007 doneminde Tiirk imalat
sanayi {iretim endeksi ile ¢alisanlarin aldig1 reel {icretler arsindaki iliskiyi
incelemektedir. Ikinci model ise 1987-2007 déneminde yine Tiirk imalat sanayi

tiretim endeksi ile reel asgari licretler arasindaki iligkiyi incelemektedir.

Sonuglar reel iicretler ile iiretim arasindaki uzun donemli dogrusal olmayan iligkiyi
ortaya koymakla birlikte analiz yontemi olarak TAR egbiitiinlesme analizinin
secilmesi halinde ilk adimda geleneksel birim kok testlerinin yan1 sira mutlak surette

TAR birim kok testinin de uygulanmasinin gerekliligini ispatlar niteliktedir.



2. DOGRUSAL OLMAYAN ZAMAN SERiSi MODELLERI

Bu boliimde TAR, SETAR, STAR modellerinin yapilar1 ve tahmin yontemleri

incelenecektir.

2.1. TAR Modelleri

TAR modelleri ilk olarak Tong (1978), Tong ve Lim (1980), Tong (1983)
calismalarinda sunulmus dogrusal olmayan zaman serileri modellerinden biridir. Esik
degiskeninin ve bundan hareketle hesaplanabilecek esik degerinin bilinememesi,
uygun yontem konusundaki yetersizlik gibi nedenlerle ilk zamanlar uygulamada hak
ettigi yeri bulamamistir. TAR modellerinin dogrusal olmayan modeller arasindaki

poplilerligi tahmininin nispeten daha basit olmasindan gelmektedir (Tsay, 1989,

231).

Dogrusal olmayan zaman serisi modellerinden TAR modeli disindakiler EKK (en
kiiciik kareler) ile tahmin edilememekte, NLS (nonlinear least squares) ya da ML

(maximum likelihood) tahmin yontemlerinin kullanimini gerektirmektedir.
Iki rejimli bir TAR modelinin yapist,

V= (¢1,0 +A Y et ¢1,pyt7p M (q,,<7)

(2.1)
+ (¢2,0 + ¢2,1yz—l +..t ¢2,pyt—p M(q,.,>7)+e,

olarak tanimlanmaktadir. (2.1) numarali denklemde I(.) fonksiyonu gosterge

fonksiyonu ve ¢, ,=¢(y,,,..,», ,) datanin fonksiyonel yapisidir. (2.1) numaral
denklemde AR (Autoregressive) derecesi p>1 ve y, esik parametresidir. ¢,
q,, <y olmasi halinde otoregresif egim parametresi, ¢, , ise g, , >y durumunda
gerceklesen egim parametrelerini ifade etmektedir. e, hata terimi, y, degiskeninin
gecmis degerlerine dayanan Martingale fark dizisidir. e, hata teriminin kosullu

degisen varyansa sahip olmasi beklenirken, teori agisindan e, [Jiid.(0,6°) oldugu

kabul edilmektedir. x, =(1y,...y,_,) . ve x,()=(x1(q,_, <y) xI(q,, > 7))' olsun,

bu durumda (2.1) numarali denklem,



v, =x01(q, , <y)+x¢,1(q,,>7)+e, (2.2)
bigiminde yazilabilmektedir. Bu fonksiyon € = (4¢,’)" oldugu kabul edilirse,

Y, =x,(7)0+e, (2.3)

seklini alacaktir.

Modelin tahmini konusunda Tong ve Lim (1980) calismasi ile Tsay (1989)
calismasinda belirtilmis olan ve TAR modelinin tahminini kolaylagtirmak adina

uygulanabilecek asagidaki yontem onerilmistir (Tsay, 1989, 235-6),

Uygulanan yontemde ilk adim, AR derecesi p’nin ve miimkiin esik degerleri
kiimesinin  belirlenmesidir. Burada se¢im, y degiskeninin PACF (partial
autocorrelation function) ile yapilmas1 miimkiin olabilecegi gibi, AIC bilgi kriteri ile
de yapilabilecegine deginilmistir. PACF ile belirleme yonteminin se¢ilmesi AIC ile
belirlenmesinden daha yol gosterici olmaktadir. Bunun nedeni AIC bilgi kriterinin
stirecin dogrusal olmamas1 halinde yaniltici olabilecegidir. Ayrica iiglincii bir
secenek olan (dordiincii adim nedeniyle) AR derecesinin bulunmasinin tekrarlanmasi

gerekebilecegi de unutulmamalidir.

€ _ %

Ikinci adim; ilk adimda karar verilen AR derecesi “p” ve esik degerleri kiimesinin
her bir elemani d i¢in esik dogrusal olmama testi uygulanir. Sonugcta siirecin dogrusal

olmadig1 kararina varilirsa d gecikme parametresi segilir.

Ucgiincii adim; secilen p ve d degerleri igin esik degerlerinin serpilme diyagramu ile
belirlenmesidir. AR katsayilar1 anlamli oldugu siirece t degerleri dikkate
aliabilecektir. Anlamsiz katsayilar ile elde edilen serpilme diyagrami genellikle
dogru bilgi vermeyecektir. Son adim ise her bir rejim i¢in dogrusal AR teknikleri
kullanilarak AR derecesi ve esik degerleri belirlenmesinden olusmaktadir. Burada
Tsay (1989) calismasinda degindigi nokta ise yliksek dereceden AR modelleri
dogrusal olmayan modele yakinsayabilir ve birinci adimdaki p degerinin se¢ilmesi
onem kazanir. PACF yiiksek derece terimlerin se¢iminde daha dogru sonug verirken
bilgi kriteri dogrusal zaman serileri modellerinde basarili sonu¢ vermektedir. Tahmin

edilmek istenen parametreler, & ve y dir.

(2.3) numarali denklem parametrelerde dogrusal olmasa da dogrusal bir regresyon

denklemidir ve en uygun tahmin yontemi de EKK’dir. Hata terimleri e, [] i.i.d.(0,05°)



varsayimi gecerlidir. Bu varsayimin gerceklesmesi halinde EKK tahmini ML tahmini
ile ayn1 sonuglart vermektedir. Regresyon denkleminin dogrusal ve siirekli olmamasi
durumunda EKK tahminlerini en kolay elde etme yolu ise ardisik kosullu EKK

yonteminin kullanilmasidir. Veri bir y degerinde, € parametresinin EKK tahmini,

o) =(ix, (" (7)’) (iw)y,] 4

ile elde edilir. Hatalar e, )=y - xt(}/)'é(y) ve hata terimleri varyansi,

2 1 <A
o(r) =2 ey (2.5)
t-1
seklinde hesaplanmaktadir. Esik parametresi y 'nin EKK tahmini (2.5) numarali
denklemi minimize etmektedir.

r= [ j_/,ﬂ oldugu durumda (2.5) numarali denklem,

7 = arg min B, (7) (2.6)

yel

olarak ifade edilebilir. (2.6) numarali denklemde hata terimleri varyansi Q‘j ),y

2
parametresinin farkli degerlerine bagli olarak, t=1,...,n olmak iizere, O (g,_,) ifadesi

en fazla n tane farkli deger alabilmektedir. (2.6) numarali denklemin EKK ¢oziimiinii

bulmak i¢in asagidaki algoritma izlenmektedir,

Her g, , €T’ i¢in y =¢q, , olmak iizere (2.3) numaral denklem EKK ile ¢oziiliir. Her

2
bir regresyon i¢in hata terimleri varyansi G (7) hesaplanir, minimum varyans degeri

secilir. Elde edilen bu deger asagidaki gibi ifade edilebilir,

~ 2
y =argmin G (g,,) (2.7)

g€l

EKK tahminleri sonucunda 6 parametresi, 0= é(;/) seklinde bulunur. Benzer

~ A A 2 2 A
bicimde EKK hatalar1, e; =y, —x,(y)'0 ve drnek varyanslar G =0 (y) elde edilir.



2.1.1. Gecikme Parametresinin Tahmini

TAR modelinde bilinmeyen parametrelerden biri de esik parametresidir. Chan (1993)
calismasinda 7 esik parametresinin siiper tutarli tahmincisinin elde etme yolunu
gostermistir. Oncelikle esik degeri serinin kestigi bir deger olmalidir. Serinin asla
kesmedigi bir degerin esik degeri olarak belirlenmesi anlamsiz olacagi i¢in 7 serinin
maksimum ve minimum degerleri arasinda yer almalidir. Esik parametresinin se¢imi
pratikte, serinin en yiiksek ve en diisiik %15’inin inceleme dis1 birakilip kalaninin
test edilmesi seklinde olabilir. Cok genis bir veri aralifi mevcutsa minimum ve
maksimum %10’luk kisim da analiz dis1 birakilabilir. Kalan degerlerin her birinin
esik deger olarak belirlendigi ve tahmin edildigi modelin SSR degerleri hesaplanir ve
karsilagtirtlir. Minimum SSR tahminini veren ve secgilen veri araligi iginde bulunan

7 degeri esik degeri olarak belirlenir (Chan, 1993, 520-533).

TAR modelinin bir tiiriinde de o°(¢,,) = 0 (¢,,) oldugu varsayilmaktadir. I; gdsterge

fonksiyonu olmasi halinde,

Y :¢lltyt—]+¢2(1_]t)yt—l+gt (28)

olarak ifade edilen modelde,

y.,>0 ise I =1 (2.9)
ve
Y.,<0 ise I,=0 (2.10)

kosullar1 gegerlidir. 7,y,, ve (1-1,)y,_, seklinde gosterge fonksiyonlari olusturulup
EKK ile tahmin edilir.

Esik degerinin siireksiz olmasi halinde fonksiyon TAR modelinden STAR modeline
genigletilebilmektedir. Bu konudaki temel calismalar ise Chan ve Tong (1986),
Granger ve Terdsvirta (1993), Terdsvirta, Tjostheim ve Granger (1994) olarak
siralanabilir. TAR modelinden STAR modeline geciste iki Onemli sorunla
karsilagilmistir. {lki, sifir hipotezinde dogrusal otoregresif model yer alirken
alternatifinde TAR modelinin sinandig1 geleneksel testlerde karsimiza ¢ikmaktadir.
Bu tip testlerde standart olmayan dagilimlar nedeniyle esik parametresi
tanimlanamamaktadir. Bu problem ilk Davies (1987) ¢aligmalarinda vurgulanmistir.

Daha sonra ise Luukkonen, Saikkonen ve Terdsvirta (1988) caligmalarinda bu



problem i¢cin STAR alternatifinde kurulan regresyonda Taylor yaklastirmasi
kullanarak LM (Lagrange Multiplier) testi yapmayi Onermislerdir. Ayrica Chan
(1990) LR (likelihood ratio test) testinin asimtotik dagilimi i¢in bir uygulama siireci
gelistirmistir. Benzer bigimde Hansen (1996) c¢alismasinda bu asimtotik dagilim i¢in

bootstrap metodu ortaya koymustur.

Ikinci sorun ise, esik tahmininin 6rnek dagilimi konusundadir. Chan (1993),
calismasinda EKK tahmincisinin n’inci dereceden tutarli oldugunu gostermis ve
siirlayict dagilim (limiting distiribution) i¢in uygulama stireci olusturmustur (Chan,

1993, 520-533).

TAR modelinin sakincast esik degerlerin belirlenmesinden sonra rejimler arasinda
gecisin ¢ok sert olmasidir. Bu durumda klasik araglarin kullanimi yanlis sonuglar
vermektedir. STAR (Smooth Transition Autoregressive) modellerin kullanimi ile

hem bu sorun hem de iki rejimli durumda rejimler arasi gecis sorunu ortadan

kalkmaktadir.

2.1.2. TAR Modelleri Dogrusallik Testleri

Esik etkisinin testi i¢in literatiirde gelistirilmis iki tip test oldugu goriilmektedir.
Bunlar yanlis tanimlama ve tanimlama testleri olarak iki ana gruba ayrilabilir. Yanlis
tanimlama testlerine 6rnek olarak Tsay (1989) caligmasinda gelistirilmis olan yontem

verilebilir. Petruccelli ve Davies (1986) calismasinda iki rejimli bir TAR modeli

7" <x,_, <y <y olmasi halinde;

X =P+ BixX +Bix ot B, +&t” (2.11)

seklinde ifade edilmistir. (2.11) numarali denklemde ze{l,2} ve y* =-o0,

y® = 4oo dir. Sifir hipotezinde parametrelerin rejimlerde sabit oldugu varsayimi test

edilmektedir. Bunun i¢in c¢aligmalarinda diizenlenmis (arranged) regresyon

kullanilmugtir.  x,), (i=1,2,...,n—p) olmak lizere {x ,x, 4+ degiskenleri

pH=d>
arasinda en kiigiik gozlemi gostersin. Bu durumda esik degeri x,’nin degerlerinden m
ile (m+1)’inci arasinda olmasi halinde (2.11) numarali denklemin p’inci dereceden

hali asagidaki gibi yazilabilmektedir,



P
)+ Zﬂl(l)x(iﬂd—l (i=12,..,m)
Howa . 2.12)

p
B+ Zﬂl(z)xmm—l (i=m+1Lm+2,..n—p)
=1

Sayet x4 ’nin ilk s degerleri p’inci dereceden otoregresif modeli iyi agikliyorsa
dogrusal modeli tanimlayan sifir hipotez altinda hatalar sifir ortalamali, sabit
varyansli, 6zdes ve bagimsiz dagilimlis olacaktir. Ancak (2.12) numarali modelde
s>m olmasi halinde siirecin dogrusal olmamasi tahmin hatalarinda sistematik

sapmalara neden olacaktir.

Tsay (1989) calismasinda da diizenlenmis regresyon kullanarak esik dogrusal
olmama testi yapmustir. Calismasinda dogrusalligi gdsteren sifir hipotezinde (2.12)
numarali model baz alinmasi halinde bir sonraki basamaktan elde edilen standardize
edilmis Ongorii (prediction) hatalar1 i<m olmasi1 halinde saf hata terimi (white
noise) ve asimtotik olarak degiskenlere diktir (ortogonal). i>m olmasi halinde ise bu

ozellikler var olmamaktadir. (Tsay, 1989, 232)

EKK ile olusturulan regresyon;

R )4

Cliyrd = ¢ + z ¢j‘x(i)+d—j +1iyia (2.13)
j=1

olsun. (2.13) numarali denklemde ¢, , standartlagtirilarak tahmin edilmis artiklardir
ve i=(b+1),....,(n—d —h+1) dir. Dogrusal yapiy1 igeren sifir hipotezinde ¢, ve

Xiea-; (J=L2,..., p) birbirine diktir.
F itatistigi;

(2 0a = D ) / (p+1)

F(p,d)=-5-
Aoyea [(n—d —b—p—h)

(2.14)

seklinde hesaplanir. (2.13) numarali denklemdeki gozlem degerleri £, ,, , i
dagilimina sahip olacaktir. Sifir hipotezi altinda parametreler rejimlerin her ikisinde
de aynidir. Bu durumda da Tsay (1989) calismasinda 1:“( o 18tatistiginin esik dogrusal

olmamayi test etmek i¢in kullanilmasini 6nermistir (Tsay, 1989, 233).



Tsay (1998) calismasinda ise yukarida agiklanan dogrusal olmama testini ¢ok
degiskenli TAR esbiitiinlesme siirecinde dogrusal olmamay1 test edecek sekilde
gelistirilmistir.

t=1..,n i¢in veri {y,,x,,z} gozlemleri i¢in y, ’nin dogrusal olmama testinde

model,

Y :X(t—])

D+eg (2.15)
seklinde tanimlanmistir. Burada X ('t_l) =Lz, Y yssVign), h=max{k,d},
z,_, =y, dir. ®, (k+1)x p boyutlu katsayilar matrisidir.

i’inci en kiiglik eleman z,, olarak gosterilirse, z, , ile olusturulan ¢ok degiskenli
diizenlenmis regresyon;

Vivra = X(iray @+ Eliyas i=L...,T—h (2.16)

olarak ifade edilmektedir.

(2.16) numarali denklem kullanilarak ® parametresinin EKK tahmini Cf)m ve,

i=1,2,...,m olmak lizere;

A

oy _ [
Emiyrd = Yomsyra ~ PLonX (mstyra (2.17)
olur ve,
&
A~ _ (m+1)+d
Uinstyea = (2.18)

1/2
i
I:l + X(m+1)+d—leX(m+l)+d ]

olarak belirlenir. Burada V = (Z X ietyeaa X (i d_lj ve m=my+1,..,T —h olmak
i=1

tizere ¢ok degiskenli regresyon,

’3(m+1)+d = X(m+1)+d—ll// + Wons)ra (2.19)

dir. Esik dogrusal olmama mevcut ise (2.19) numarali denklemde ¥ parametresi

sifira esittir. Yani simanan H) hipotezi, H,:y =0 ve alternatif hipotez H,:y #0

seklinde kurulur.

Tsay (1998) caligmasinda test istatistigini asagidaki gibi tanimlamaktadir;

10



c(d)=[T—h=m,—(kp+vq+1)]x{In[ det(s,) ]~ In[ det(S,) ]} (2.20)

Burada d gecikme parametresi testin z, , esik degiskenine bagli oldugunu
gostermektedir. “der” determinanti ifade etmektedir. W, ,, (2.19) nolu denklemin

EKK tahmininden elde edilen artiklar,

1 T—h R -
A\~
1 T-h R N
1 :mz_%:—l WiyeaWiy+a (2.22)

olarak tanimlanmustir.

2.2. SETAR Modeli

Dogrusal olmayan zaman serileri analizinde en sik kullanilan model tiplerinden biri
olarak gelisim c¢izgisini siirdiiren SETAR modellerin sik kullanimi, kaos, diizenli
bozulma (harmonic distortion), sicrama (jump phenomena) ve tersinemezlik (time
irreversibility) gibi bircok dogrusal olmayan olguyu modelleyebilmesinden
kaynaklanmaktadir. Bu konuda yapilmis olan temel ¢alismalar Tong (1990), Tiao ve
Tsay (1994), Potter (1995) ve Chan ve Tsay (1998) olarak siralanabilir. Amerika
GSMH serisi lizerine Tiao ve Tsay (1994), Potter (1995), issizlik lizerine Hansen
(1997), Montgomery, Zarnowitz ve Tsay (1998), issizlik konusunda Rothman
(1998), Koop ve Potter (1999), nominal doviz kurlar ile ilgili Krager ve Kugler
(1993), Peel ve Speight (1994), Chappell, Padmore, Mistry ve Ellis (1996), reel
doviz kurlar konusunda Obstfeld ve Taylor (1997), O’Connell (1998), faiz oranlar

tizerine Pflann, Schotman ve Tscherning (1996) calismalari mevcuttur.

Tong (1983) calismasi ile dogrusal olmayan zaman serileri literatiiriine katilmis olan
SETAR modelleri rejim degisikliklerini kendi gecikme parametreleri iizerinden
arastirmaktadir. Bu tip modeller p>2 olmasi halinde gii¢lii bir konjonktiir
bilesenine sahip olmakta ve konjoktiirel yapryr tanimlamaktadir. Hansen (1997,

1999) calismalarinda SETAR modeli asagidaki gibi tanimlanmustir,

11



v, =(a,+a,y,  +..+ apytfp)l(ytfd <y)

(2.23)
+(By+ By, +...+ﬂpyt_p)[(y,_d <y)te,

modelde I(.) gosterge fonksiyonudur. {‘%} sifir ortalamali sabit varyansli olmasi
beklenen 6zdes ve bagimsiz dagilimlis bir dizidir. Modelin AR derecesi p >1 dir ve

v,_, esik degiskenidir. y esik parametresidir.

y, =x,(y) w+¢€,denkleminde y =(a'B')' olmak iizere, (2.23) numarali model
x, =y, ..y ),a=(xa..a,), ve B=(B pf..B,) olmak iizere asagidaki
gibi ifade edilebilmektedir,

XN = Ly <) X LYy > 7)) (2.24)

d gecikme parametresi hari¢ tahmin edilecek parametreler, y ve y parametreleridir.
Tahmin yontemi ise Hansen (1997) de belirtildigi gibi Ardisik EKK dir. Veri y

degerinde y parametresinin EKK tahmincisi,

i) {ix,(y)x,(y)'j [iw)y,j 225)

seklinde elde edilmektedir. Bu sekilde tahmin sorunu sadece SSR’mi (hata kareler

toplami1) minimize eden y parametresinin bulunmasina indirgenmis olmaktadir.
w(7) parametrelerinin bulunmasi ile de a ve f parametreleri elde edilmektedir. y
parametresinin bulunmasi sorunu ise esik degiskeninin y, , ye esitlenmesi (t=d+1,
....,n) t=(d +1,...,n) ile drneklem ile sinirlanabilmektedir. 7 parametresinin tahmin

sorunu ise ' =[y,,7,]siirekli araliginda tammlanmasi ve I' parametresinin de
['={timd +1<t<n i¢in y,_,} oldugu kabul edilerek [n—(d+1)] elemanh bir

araliga indirgenmis olmaktadir. Gecikme parametresi d’nin tahmini @ € IV |

1<d <D olmast nedeniyle arastirmay1 genigletmektedir. Bu nedenle SSR

[n—(d +1)] D modellerinde (7, d) ciftini minimize eden segilmelidir.

Dogrusal modellerle esik modellere uygulanan testler ayn1 zamanda esik parametresi
icin giiven araliklarin1 da olusturmada yardimci olmaktadir. Bu tip bir testte LR-tipi

test istatistigi kullanilabilmektedir,

12



~2 A2
F = n(“ﬂ 2 j (2.26)

Burada &2

n?o

kisith (&= f3) dogrusal modelin hata terimleri varyansidir. &~ ise
alternatifi olan esik modelin hata terimleri varyansidir. Veri bir y parametresi

mevceutken H :a=p ve H,:a=#/f alternatif hipotezini test etmek i¢in F

istatistigi,
6:-67
FzsupFn(y):supn( — ”j (2.27)
yel yel Gn

seklinde hesaplanir. Bu tip bir istatistik Hansen (1999) calismasinda da bootstrap
yontemi ile tahmin edilen standart olmayan dagilima sahiptir. Giiven araliklar1 ise

F (y) istatistiginin katilmasi ile hesaplanmaktadir., c(¢), F,(y)dagiliminin ¢ -
dereceli kritik degeri olmasi halinde » ve I igin 1004% giiven araligi,

L={y:F,(»<c@)} dr.

Model parametrelerinin tahmini i¢in Tong (1983) c¢alismasinda, Akaike (1979)

calismasinin kullanimma dayali bir algoritma Onermistir. y esik parametresinin

miimkiin n degeri i¢in n sayida farkli model tahmin edilmekte. Minimum Akaike

kriteri baz alinarak {i¢ adimdan olusan tahmin gerceklestirilmektedir.

[Ik adimda, veri d ve y degerleri icin serinin alt érneklemleri ile AR modelleri
kurulur. Her bir modelin AIC(p;) Akaike kriterini ifade etmek iizere i=1,2 iken p, ve

P, AIC(p1), AIC(p2) degerlerini minimize etmek {izere,
AIC(d,r)= AIC(p,)+ AIC(p,) (2.28)

ifadesi hesaplanir.

Ikinci adimda y esik parametresi icin n sayida miimkiin degerler kiimesi d sabit
tutularak i=1,...,n. Iken r=r i¢in ilk adim tekrarlanir. AIC(d,r) nin minimum
degerinin elde edildigi 7 segilerek,

AIC(d) = AIC(d,7) (2.29)

elde edilmis olur.
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Son adimda ise d i¢in en iyi tahmin AIC(d) ile ilk iki adim tekrarlanarak elde edilir

(Dunis, Zhou, 1998, 179-180).

SETAR modelleri dogrusal olmayan zaman serileri literatiiriinde bir¢cok model tipine
nazaran daha eski bir ge¢misi olmasina karsin daha once de ifade edildigi gibi
gelisim ¢izgisini siirdiiren modellerdendir. Bu duruma 6rnek olarak Gonzalo ve Wolf
(2005) calismast SETAR modellerin siirekliligin test edilmesinin 6nemi ve test
edilmesi tizerinde durmustur. Bir diger calisma ise Yuzhi Cai ve Stender (2007)

caligsmasidir. Calisma QSETAR (Quantile SETAR) model iizerinedir.

2.3. Temel STAR Modeli

Dogrusal olmayan zaman serisi modellerinden STAR modellerinin baslica 6rnekleri,
konjonktiirel ~ dalgalanmalardaki  dogrusal olmayan yapinin incelenmesi
cercevesindedir. ilk olarak Terisvirta ve Anderson (1992) calismasi ile tanitilmus
olan STAR model daha sonra Terésvirta (1994) calismasi ile gittikce popiiler hale
gelmistir. Birgok farkli zaman serisinin incelenme yontemi olarak se¢ilen bu model
tipine ilk Ornek olan Terdsvirta ve Anderson (1992) caligmasi sanayi iiretimini
incelemistir. STAR modellerin kullanilmis oldugu temel ¢alismalar arasinda Skalin
ve Terdsvirta (1999), Skalin ve Terdsvirta (2002), van Dijk ve Franses (1999)
caligmalar1 sayilabilir. Bunlarin disinda para talebi konusunda Walters, Terdsvirta ve
Liitkepohl (1998), reel doviz kuru cercevesinde Michael, Nobay ve Peel (1997),
Baum, Barkoulas ve Caglayan (2001) calismalari, faiz oranlari vade yapisinin
incelenmesinde van Dijk ve Franses (1997), doviz kurlar iizerine Taylor, Peel ve
Sarno (2001) ¢alismasi, igsizlik konusunda Skalin ve Terédsvirta (2002) calismasi ve
en popiilerlerinden biri olan van Dijk, Terdsvirta ve Franses (2002) yapilmis olan

baslica caligmalardir.

STAR modelini belirlemek igin Terdsvirta (1994) tarafindan ana hatlar1 ¢izilmis
yontem kullanilmaktadir. Bu yontemin 6zellikleri daha detayli arastirilmis ve bazi
potansiyel giicliiklere isaret edilmistir. ilk olarak Escribano ve Jorda (1997)
calismasinda, uygulamada kullanilan STAR modelinin ¢esitli farkli formlar1 arasinda
ayrim yapmanin miimkiin olmamasi sorununa deginilmis ve daha cazip ozellikler ile
alternatif bir tanimlama yontemi 6nerilmistir. van Dijk, Franses ve Lucas (1999) u¢
degerlerlerin varliginda Terdsvirta (1994) spesifikasyon yonteminin temel igerigini

belirleyen Luukkonen, Saikkonen ve Terdsvirta (1988) tarafindan gelistirilmis STAR
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tipi dogrusal olmamanin LM (Langrange multiplier) testinin davranisim1 agiklamistir.
Bu tip gozlemlerin test istatistiklerinin dagilim 6zelliklerini bozacagi vurgulanmistir.
Ozellikle testler dogrusalligi test eden sifir hipotezini reddetmeye dogru egilimlidir.
van Dijk, Franses ve Lucas (1998) ug¢ degerler varliginda dogrusallik testlerin
varyantlarint gelistirmistir. Bu yontemin temel avantaji u¢ degerlere karsi testleri

muhafaza etmesi, zamanlamasi ve varligi ile ilgili bilgi gerektirmemesidir.

Temel STAR modeli,

yt :(¢1,0 +¢1,1yt71 +"'+¢1,pyt—p)(I_G(St;ﬂ/’c))

(2.30)
+(bro + Vs + ot by, 3, )G (s57.0) + &,

olarak tanmimlansin. ¥ = (yH,...,ytfp )' x,=(L%), ve ¢ =(44.4,,..4,) ,i=1,2.

olmak tizere (2.30) numarali modelin genel bigcimde yazilmasi halinde,
Y, =0x, (1-G(s,;37,0))+#x,G(s,:7,0) + &, (2.31)

seklinde elde edilir. Modele z,,...,z,, gibi dissal degiskenler ilave edilebilmektedir.

Hata terimi &, Q,, = {yH,ytfz,...,ylf(pfl),ylfp} ve E[gt|QH] =0 ve

t

E[g2

t

QH] =0’ Ozelligine sahiptir. G(s,;7,c), gegis fonksiyonu 0 ile 1 arasinda
stirekli bir fonksiyondur. STAR modelinde, gegis fonksiyonunda s, degiskeni d>0
olmak tizere s, =y, , seklinde gecikmeli ig¢sel degisken olarak ifade

edilebilmektedir. Aksi durumda ise s, =z, seklinde digsal degisken olarak ifade

edilmistir.
2.3.1. LSTAR ve ESTAR Modelleri

STAR modelinin iki tip yorumu mevcuttur. ilki, STAR model gibi diisiiniilen gecis
fonksiyonunun ug degerler aldig1 ve G(s,;y,c)=0 ile G(s,;y,c)=1 seklinde bir
rejimden digerine gecisin diiz oldugu durumdur. Ikinci durumda ise STAR model

rejimlerin siirekliligine izin vermektedir. Bu durumda G(s,;y,c), 0 ile 1 arasinda

farkli degerler alir. G(s,;y,c) gecis fonksiyonu parametrelerinin se¢imlerindeki
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degisiklik rejim — gec¢is davranisinin farkh tiplerine neden olur. En sik karsilasilan

ise birinci derece logistik fonksiyon y > 0 olmak iizere,

G(s;;7,0)=(1+exp{-y(s,~0)}) (2.32)

seklinde yazilir. ¢ parametresi iki rejim arasindaki esik gibi diisliniilebilir. Bu ifade

ile lojistik fonksiyon s, arttikca O dan 1 e monoton olarak degisir. y parametresi ise

lojistik fonksiyonun degerindeki degisimin yumusakligini belirler.

(2.32) numarali denklemle (2.30) numarali denklem birlestirilirse, s, =y, , Ozel

durumu ile bu model SETAR modeli olur (Tong, 1990).

=0 olursa LSTAR modeli dogrusal AR modeli halini almaktadir. Bunun nedeni
j=0,1,...,p i¢in,

$j= (4, +¢2’f% (2.33)

dir. s, nin kiiglik ve biiylik mutlak degerleri ile birlestirilerek, {istel (exponential)

fonksiyona ulagilir. y >0 olmak iizere,
G(s,37,0)=(1-exp{~7(s,—¢)’}) (2.34)

s, >—oo ve s, > o olmasi halinde G(s,;y,c)—>1 Ozelligini tasir ve s, =c i¢in

G(s,;7,¢) =0 olmasi1 halinde ESTAR (Exponential STAR) modeli olusur.

LSTAR modelinin ayarlanma davranisi asimetrik, ESTAR modelinin ise simetriktir.
Dolayisiyla ikisi de ekonominin iki evresi arasinda gecisi tanimlarken, STAR model

evreler arasi gecisin yumusak oldugunu gostermektedir.

Yumusak gecis y parametresi ile gosterilmektedir, y — oo SETAR (Self — Exciting
TAR) modeli olugsmakta y =0 iken de dogrusal model olusmaktadir. ESTAR

modelinin s6z konusu olmasi halinde ise genisleme ve daralma evrelerinin ikisinde

de ayni ayarlanma dinamiklerinin oldugu anlamina gelmektedir.
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Bu durumda y=0 ve y - dogrusal modeli tanimlarken, s, , =c orta rejimi

tanimlamaktadir. Orta rejimde degiskenin davranisi diger rejimlerdekinden farklidir.
Iki farkli rejimde de olusan bir sok sonucunda tekrar ortalamaya donme hizinin
birbirinden farkli olmadigi durumda ESTAR modeli uygundur. Ikinci dereceden

lojistik fonksiyon ¢, <c, ve y >0 olmak iizere,

G(s;37,¢) = (1-exp{-7(s, —¢,)(s, — )} ) (2.35)

seklinde ifade edilmektedir. Johansen ve Terdsvirta, c¢=(c,c,)’ olarak kabul
etmistir. Bu durumda, y — 0 ise, model dogrusal olmaktadir. y — « ise ¢, # ¢, dir.
Fonksiyon G(s,;7,c), s,<c¢, ve s,>c, i¢in 1’e, arasinda ise 0’a esittir. Bu 6zel

gecis fonksiyonu ile STAR modeli dis (outer) rejimlerde ii¢ rejimli (SE)TAR model

haline gelmektedir. s, =(c, +¢,)/2 igin ikinci derece lojistik fonksiyonun minimum
degeri y — o olmadig: siirece 0 ile 2 arasinda gerceklesir. Diger durumlarda

minimum deger 0’a esittir. (2.32) ve (2.35) numarali denklemlerde gosterilen gegis

fonksiyonlarmin n’inci dereceden genellestirilmis hali, ¢, <¢,<..<¢c, ve y>0

olmak iizere,

G(s,;7,¢) z(l—exp{—;fﬁ (s, —c,)}j (2.36) dir.

Bu fonksiyon iki rejim arasinda ¢oklu geg¢is elde etmede kullanilmaktadir (van Dijk,
Terdsvirta, Franses., 2000, 4).

2.3.2. Cok Rejimli STAR Modeli

STAR modelinin temel karakteristiklerine 151k tutan (2.31) numarali modelde y,
zamani veri noktasinda iki AR modelinin agirlikli ortalamasidir. Iki modelde isaret
edilen agirliklar G(s,;y,c), gecis fonksiyonunun degerine baglhidir. STAR model
gecis fonksiyonunun fonksiyonel formu nedeniyle iki rejimden daha fazlasina
uygulanamaz. iki rejimden daha fazlasma izin veren STAR modeli elde etmek icin
iki noktayr ayirmak gerekir. Bunlardan ilki, rejimlerin tek gegis degiskeni s, ile ya
da s,,..,s,, gibi birka¢ degiskenin kombinasyonu tarafindan tanimlanip

tanimlanamayacagina baghdir. (2.31) ve (2.32) numarali denklemler yardimiyla,

17



yt :¢1’xt+(¢2_¢1) xtGl(St;yHCl)-i_gt (237)

LSTAR modeli seklinde yazilabilmektedir. Bu bilgiler 1s181nda {i¢ rejimli bir LSTAR

modeli de,

7, =% +(8—4) G (s:7.¢) (b —b) X,G,(5,572.¢) + &, (2.38)

olarak gosterilebilmektedir. ¢, <c, oldugu varsayilirsa, bu modeldeki otoregresif
parametrelerin s, nin artan degeri i¢in ¢ parametresinden ¢, ve ¢, parametresine

yumusak gecis gosterdigi  varsayilmaktadir. m rejimli  STAR  modeli

Gj(st) = Gj(st;}/j,cj) ve j=1,...,m-1. olmak {izere,

Vi = ¢ll‘xt + (¢2 _¢1 )' x,G, (St) +..+ (¢m _¢m—l )' xG, (St) +é&, (2.39)

(2.32) numarali denklemin lojistik fonksiyonudur. Biitiin yumusaklik parametreleri
cok genis oldugunda, (2.39) numarali STAR modeli m rejim ile (SE)TAR modeli
olur. Dolayisiyla dort rejim olmasi halinde model, iki farkli iki rejimli LSTAR
modeli asagidaki gibi ifade edilebilmektedir,

Vi :[¢1!xz(1_G1(51z;7lac1))+¢£sz1(S1;71aC1)][1_Gz(Szz;72=cz)]

(2.40)
+|:¢3'xz (1_Gl(slt;yl’cl))+¢ixtG1(S1;7/1’CI)][1_ G2(S2,;7/2,02)]+ ¢

v, ve gecikmeli degerleri arasinda etkin iliski dort dogrusal AR modelinin

kombinasyonu ile verilmistir. G,(s,,) ve G,(s,,) sifir yada bire esittir. Bu ¢ok rejimli

(multiple rejim) STAR (MRSTAR) modeli kabul edilir. (2.40) numarali denklemde

verilen MRSTAR dort farkli rejim maksimumuna izin vermektedir. Model m > 2

olmak {izere 2" rejimi kapsayarak genisletilebilmektedir.

(2.40) numarali denklem olan MRSTAR modelinde iki kaynak tarafindan belirlenmis
dort rejimli (SE)TAR modeline doniisiir. Bu durumda G, ve G, lojistik fonksiyonlari

1 [Sn > cl] ve [ [szt > cz] gosterge fonksiyonlarina yakinlastiracak derecede biiylik

7, ve y, parametreleri mevcuttur. MRSTAR modeli Medeiros, Veiga (2000)

calismasinda diisiiniilmiis esnek katsayili yumusak gecisli zaman serisi modeline

yuvalanir. Bu model gegis degiskenleri s, ve s, nin gecikmeli bagimlh

degiskenlerinin dogrusal bilesimleri oldugunu varsayarak tahmin edilir. Dolayisiyla
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s, = aﬁc;, 1=1,2 ve j=0,1,...,p i¢in ¢:j =¢,—¢,— ¢, +4¢,, =0 kisitlan ytiklenerek

model yeniden yazilirsa,
V= %+ 8 x,G (x5 7,,¢) + 8 X,Gy (04X157,,¢,) + &, (2.41)

elde edilir. Burada ¢, =, ¢ =@, — @ ve @, = ¢, — ¢ olarak tanimlanmustir.

2.3.3. STAR Cercevesinde Dogrusallik Testleri

Dogrusallik stnamast STAR modeli kurmaya yonelik en 6nemli adimlardan birini
olusturmaktadir. Dogrusalligi gosteren sifir hipotezi (2.31) numarali STAR
modelinin rejimlerinde yer alan otoregresif parametrelerin esitligini gostermektedir.

Bagka bir deyisle, H,:4 =¢,, alternatif hipotez ise H,:¢  #¢,, dir. Sifir

hipotezinde tanimlanmayan sorunlu (nuisance) parametrelerin varligi halinde test
karmagik bir hal almaktadir. Sifir hipotezi ¢ =¢,, olmas: halinde y,c gibi gecis
fonksiyonundaki parametreleri sinirlamaz. Fakat Hy gegerli oldugunda, olasilik » ve
¢ parametrelerinin degerlerinden etkilenmez (van Dijk, Terdsvirta, Franses, 2000,

11, Franses, van Dijk, 2000, 100).

Sorunlu parametre problemini asmanin yollarindan biri olarak Hy hipotezini bu
parametreleri icerecek sekilde kurmak oOnerilmistir (van Dijk, Terédsvirta, Franses,

2000, 11). H,: ¢ = ¢, hipotezine alternatif olarak H;:y =0 hipotezi ile de dogrusal
model sianabilir. Bu durumda (2.32) numarali denklemde lojistik fonksiyon tiim s,
degerleri igin 0.5 degeri almakta ve (2.31) numarali STAR modeli (¢ +¢,)/2
parametreleri ile AR modele donismektedir. Bu durumda gorildiga gibi H,
hipotezinde lokasyon parametresi ¢ ve ¢,¢, parametreler ile tanimlanmamaktadir.
Dolayisiyla ~ H; hipotezi altinda ortalamalar1 sabit olmak kosulu ile ¢,¢,

parametreleri tiim degerleri alabilmektedir (van Dijk, Terdsvirta, Franses, 2000, 11,

Franses, van Dijk., 2000, 101).

STAR modellerde dogrusallik testine ilk Luukkonen, Saikkonen ve Terdsvirta (1988)

calismalarinda deginilmis ve G(s,;7,c) gegis fonksiyonunda Taylor yaklastirmasi

uygulanmasi Onerilmistir. Bu seklide tanimlama sorununun asilabilecegi ve LM
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istatistiginin standart asimtotik y° dagilimi ile kullamilabilecegi one siiriilmiistiir

(van Dijk, Terdsvirta, Franses, 2000, 12).

2.3.3.1. LSTAR Alternatifinin Test Edilmesi
LSTAR modeli,

Y, =X, + (4, —4)'x,G(s,37,0) + ¢, (2.42)

seklinde tanimlanmakta ve {c‘%} [1iid.(0,0) oldugu varsayilmaktadir. Dogrusallik
testleri i¢in Luukkonen, Saikkonen ve Terédsvirta (1988) ¢alismasinda y =0 etrafinda
birinci derece Taylor yaklastirmast ile, G(s;;7,c)=1/[1+exp(-y(s,—c))] lojistik
fonksiyonun genisletilmesi Onerilmistir. Yardimei regresyondaki ilk sonuglar
B =By By B,) > i=0,1 ve e =&, +(4, -3)x,G'(s,;7,¢) ve G'(s,;7,c) Taylor

yaklagtirmasindan artik ifadelerle G'(s,;y,¢)=0, e = &, sifir hipotezi altinda,

yt = ﬂ(;xl‘ +161’xtsl‘ +et (243)

denklemi elde edilmektedir (van Dijk, Terdsvirta, Franses, 2000, 12). Sonug olarak,
bu artik terim sifir hipotezi altinda hatanin 6zelligini ve asimtotik dagilim teorisini

etkilememektedir. Yardimcr regresyonda f,, i=0,1. STAR modeli (2.42) numaral
denklemdeki parametrelerin fonksiyonudur. Oyle ki, smir y =0 B, 20 B,;=0

(1j=0,...,p i¢in) seklinde olusturulur. Oysa, (2.42) numarali denklemde sifir hipotezin
testi Hy:y=0 (ya da H,:¢ =¢,), (2.43) numarali denklemdeki sifir hipotezini

Hj:p =0 test etmekle esdegerdir. Bu hipotezler, standart degisken ilave testi ile

test edilir (van Dijk, Terdsvirta, Franses, 2000, 12, Franses, van Dijk., 2000, 103,
Granger, Terdsvirta, 1993, 71). LM, seklinde gosterilen test istatistigi dogrusalligi

tanimlayan sifir hipotezi altinda (p+1) serbestlik derecesi ile asimtotik X’

dagilimina sahiptir. ¢, ; # ¢, , fakat (j=1,...,p i¢in) bu alternatifin testi tiglincii derece
Taylor yaklastirmas1 ile G(s,;y7,c) gecis fonksiyonu yaklastirilarak elde edilir.

Yardimci1 Regresyon,

2 3
y[ :ﬂo,x[ +ﬂl’xtst +ﬂ2’xtst +ﬂ3,xtsl +e[ (2'44)
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e, =& +(d—@)xR(s;;7,¢) ve B, ve B, i=1,2,3. @, ¢, y, c parametrelerinin

fonksiyonudur (van Dijk, Terésvirta, Franses, 2000, 13, Franses, van Dijk, 2000,
103). Boylece sifir hipotezi H;:y=0 vyada H;:p =p,=p,=0 olarak

gosterilebilir. H hipotezi altinda, LM test istatistigine uyarak, LM; olarak

gosterilebilir. LM3 3(p+1) serbestlik derecesi ile asimtotik X> dagilimina sahiptir.

d<p durumunda s,=y,_, ise fB,s;, (i=1,2,3.) ifadesi yardimci regresyondan
cikarilacaktir. (2.44) numaral denklem ¢, ¢,, 7, ¢ parametreleri ile ifade edilebilen
B, parametreleri, s, degiskeninin X, iginde yer almamasi halinde, ¢, ve ¢,
sabitlerine bagl olan parametrelerin = S, B,,, B;, parametreleri oldugunu

gdstermektedir. LM53’{in bir diger versiyonu ise s’ ve s’

- degiskenleri 1ile

genisgletilmis yardimci regresyondur (augmenting auxiliary regression) ve,
Y, = Box, + Bixs, + ﬁz,oszz + :33,0Sz3 e, (2.45)
seklinde ifade edilmektedir. H{:f =0 ve pB,,=p,,=0 olarak kurulan sifir

hipotezi LM, p+3 serbestlik derecesi ile asimtotik X dagilimina sahiptir. LM;,

LMs, ve LM istatistikleri s, =y, , ile LSTAR modeline kars1 LM tipi testlerdir.

LM, istatistigi hesaplamak i¢in kullanilan yardimci regresyon,

P
V= IB(;xt + ZZﬂl,iijytq te, (2.46)

i=l j=1
seklinde olusturulmaktadir (van Dijk, Terdsvirta, Franses, 2000, 13-14).

2.3.3.2. ESTAR Karsi Testler
Saikkonen ve Luukkonen (1988) yardimer regresyon kullanarak ESTAR alternatife

kars1 dogrusalligi test etmeyi onermislerdir. Bunun e, =g, + (¢, —¢,)'x,G’(s,;7,c)

olmak iizere olusturulan yardimci regresyon,
Y, = Byx+ B, + Brxs! +e, (2.47)

seklindedir (van Dijk, Terésvirta, Franses, 2000, 14.). (2.47) numarali denklemde £,

(1=1,2.) ifadest y =0 kisit1 ile S, = B, =0 oldugunu gostermektedir. LM, istatistigi
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2(p+1) serbestlik derecesi ile asimtotik y° dagilimma sahiptir. Escribano ve Jorda

(1999) caligmasinda,
yt = ﬁo’xl‘ + ﬁl’xtSl‘ + Ib’zl'xtst2 +ﬂ3’xtst3 +ﬂ‘:xtS;1 + et (248)
tahmin edilmis ve H,:/f, =, = f, = f, =0 hipotezi LM, olarak ifade edilen LM

tipi test ile test edilmistir. Test serbestlik derecesi 4(p+1) olarak hesaplanan y°

dagilimina sahiptir (van Dijk, Terésvirta, Franses, 2000, 14, Granger, Terdsvirta,

1993, 74).

2.3.3.3. Hesaplama Yontemleri

Kiiciik 6rneklerde, LM test istatistifinin F versiyonu kullanilmaktadir. y* ve F

versiyonu iki dogrusal regresyonla hesaplanirken, LM3 istatistigi asagidaki gibi elde
edilmektedir (van Dijk, Terdsvirta, Franses, 2000, 14-15, Franses, van Dijk, 2000,
104, Granger, Terésvirta, 1993, 74).

1) x, degiskeninin y, bagimsiz degiskeni ile agiklandigi, dogrusallifi tanimlayan

~ T A2
sifir hipotez altinda model tahmin edilir. Buradan hareketle &; ve SSR, =26‘[

t=1
hesaplanir.
2) x5 (i=1,2,3.) ve y, bagimh degiskeninin x, bagimsiz degiskeni ile agiklanan
yardime1 regresyon tahmin edilir.

~ T .
e: ve SSR, = Zet hesaplanr.

t=1

T(SSR, - SSR))
SSR,

3) LM; iin »* versiyonu; LM, =

ya da F versiyonu; LM, = (SSR, — SSR))/3(p+1) ile hesaplanur.
SSR, /(T —4(p +1))

2.3.3.4. STAR Modellerin Yanhs Tamimlama Testi

Eitrheim ve Terdsvirta (1996) temel iki rejimli STAR modelde yukarida deginilen {i¢
hipotez i¢cin LM testleri gelistirmistir. Bu baglamda dogrusal olmama ve parametre
tutarlilig1 testleri MRSTAR (Multiple Regime STAR) ve TVSTAR alternatiflerini
sinayan testler olarak diisiiniilebilir. MRSTAR ve TVSTAR modellerinde yanlig
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tanimlama testleri van Dijk ve Franses (1997), Lundbergh, Terédsvirta ve van Dijk
(2003) calismalarinda gelistirilmistir. Yanlis tanimlamanin vektor STAR modele
genigletilmesi Anderson ve Vahid (1998) tarafindan tiiretilmistir (van Dijk,
Terésvirta, Franses, 2000, 15). Otokorelasyon olmamasinin hipotez testleri igin,

(2.31) numaral1 model ele alinip asagidaki gibi gosterilirse,
F(x;0) =dx,(1-G(s,;7,0) + x,G(s,37,¢) (2.49)
denklemi olusturulmaktadir. Burada ¢, hata terimindeki p’inci dereceden serisel

bagimliigm LM testi nR®> ile test edili. R%, VF(x;0)=0F (xt;g?)/éé? ile

0(¢,¢,,7,¢c) ve q sayida ;t—l,...,;z—q gecikmeli hatalardan olusan &

regresyonundan elde edilen belirlenme katsayisidir.

Bu deger & hatalarinm serisel bagimsizligini gosteren sifir hipotezi altinda tahmin

edildigini belirler. LM (a) seklinde gosterilerek test istatistigi q serbestlik derecesi
ile asimtotik olarak y* dagilir. F(x,;0)=¢'x, kurularak Godfrey (1979) AR(p)

modelindeki serisel bagimlilik i¢in LM testi uygulanmaktadir.

Eitrheim ve Terdsvirta (1996), (2.38) numarali denklemde tanimlanmis STAR
modelin alternatiflerine karsi iki — rejimli LSTAR modeli (2.42) test etmede LM
istatistigini gelistirmistir. 1ki rejimli modelin sifir hipotezleri ya H|:y, =0 ya da
H,:¢, =¢, seklinde ifade edilir. Bu test problemi iki rejimli STAR modele karsi

dogrusalligr test etmede kullanildigi gibi benzer tanimlama problemleri ile

karsilasilmaktadir. Bu tanimlama probleminde ¢oziim py, =0 etrafinda Taylor
yaklagtirmast ile G, (s,;7,,c,) gecis fonksiyonunun yerini almahdir. Ugiincii derece

yaklastirma uygulandiginda, (2.38) numarali model,

v, = Bixt+(d, — ) x,G,(s,;7,,¢,) + Bx,s, + Bix,s’ + Bixs’ +e, (2.50)
halini alir. (2.50) numarali modelde f parametresi 1=0,1,2,3. olmak {izere
$ by, ¢5,7, vec, parametrelerinin fonksiyonudur. (2.38) numarali modelde sifir
hipotezi H;:y, =0, (2.50) numarali denklem i¢in H;: S =, = f, =0 hipotezine
doniigiir. Hata teriminin yardimeci regresyonundan nR? x,s;, i=1,2,3 yardimci

degiskenler ve sifir hipotezi altinda degerlendirilerek ¢ ¢,, y, vec, iki rejimli
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modelde parametreler yonii ile regresyon fonksiyonunun kismi tiirevlerdeki sifir

hipotezi altinda model tahmininden elde edilir. LMgwr3 test istatistigi 3(p+1)

serbestlik derecesi ile asimtotik X* dagilimina sahiptir. EMR altsimge ile gosterilen

cok rejimli modele kars1 test gibi diizenlenir.

van Dijk ve Franses (1997), (2.40) numarali denklemdeki veri MRSTAR
alternatifine karsi (2.42) numarali denklemde iki rejimli LSTAR modelinin sifir

hipotezini test etmek i¢in LM testi tiiretilmistir. Stfir hipotezleri ya H;:y, =0 ya da

H,:¢=¢, ve H,:¢, =¢, gibi ifade edilmektedir. Bu durumda, gecis fonksiyonu

G,(s,;7,,¢,) Uuglincii derece Taylor yaklastirmas: ile yerlestirilir. (2.40) numarali

denklemde uygun genisletme,

Y, =0, +0,x,G,(5,;7,,¢,) + BX,5,, + Bax,s3, + Bix,s3, 2.51)
+(Bix,s,, + Bixsy + Bix,s3 )G (s,;7,.¢) +e,

seklinde olur.
Sifir hipotezi H,:f =0 i=1,...,6 gibi yeniden formiile edilebilir. Sonug¢ test
istatistigi LMgmr 3 6(p+1) serbestlik derecesi ile asimtotik X > dagilimina sahiptir.

Eittheim ve Terdsvirta (1996) yanlis tanimlama testinin hesaplamasinda
karsilasilabilecek miimkiin sayisal problemlere isaret etmistir. Ozelliklede, ;/1 ¢ok
genisse, sifir hipotezi altinda modeldeki iki rejim arasindaki gecis hizlidir. y, ve ¢
yoniinden G,(s,;7,,¢c,) ge¢is fonksiyonunun kismi tiirevi sifira yaklasir. Sonug

olarak test istatistigini hesaplamada kullanilmig yardimci regresyondaki
degiskenlerin moment matrisi tekile yakin (near — singular) matris haline gelir.
Bununla beraber, bu kismi tiirevleri igeren terimlerin etkileri biitlin t=1,...,T i¢in ¢ok

kiiciik olacaktir. », ¢ok genis oldugunda az bilgi igerir ve bu terimler test

istatistiginin ~ bu  glic  egilimleri  etkilemeksizin  yardimc1  regresyondan

cikarilabilmektedir.

Bir diger problem ise iki rejimli STAR modelin & hatalar matrisinin dik
olmamasidir. Model veriyi iyi agiklamiyorsa, parametre tahminlerinde uygulanan
yontem sonucunda optimumu saglamasi giictlir (van Dijk, Terésvirta, Franses, 2000,

17).
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2.3.3.5. Degisen Varyans ve STAR Dogrusal Olmama Testleri

LM testleri sabit varyans varsayimi ile uygulanir. Thmal edilmis degisen varyans,
sifir hipotezinin sahte reddine yol agan hata terimi otokorelasyon olarak dogrusal
olmama i¢in testlerde benzer etkiler vardir. Wooldridge (1991) degisen varyans
olmas1 halinde, degisen varyansin yapisini belirlemeye ihtiyag duyulmaksizin
kullanilan tanimlama testleri gelistirmistir (van Dijk, Terdsvirta, Franses, 2000, 18).
Bu yontem STAR modele karsi testleri belirlemede uygulanir. (2.44) numarali
denkleme bagli LMj istatistiginin degisen varyans saglam (robust) doniigimii

asagidaki gibi hesaplanir.
1) x,, y, degiskeninin fonksiyonu olarak tahmin edilir ve & hatalari elde edilir.
ii) x,, x5 (i=1,2,3) ile yardimci regresyon tahmin edilir ve 7 hatalar hesaplanir.

1ii) & 1 ile regresyon kurulur ve regresyondan elde edilen hatalarin kareler LM tipi

istatistiktir.

2.3.3.6. STAR Dogrusal Olmama i¢in Testler

STAR modelleri dogrusal zaman serilerine benzeyen anlamda bir¢ok asimetrik
olusumlar1 tanimlayabilmektedir. van Dijk, Franses ve Lucas (1999) veri yaratma
stirecini (DGP) dogrusal modelde, STAR model i¢in LM testleri dogrusalligin dogru
sifir hipotezlerini reddetmeye egilimli oldugunu belirtmisler ve bu problemleri
¢6zmek i¢in saglam ug¢ deger tahmin teknikleri kullanmay1 6nermislerdir.

AR(p) model y, =¢'x,+& modelindeki ¢ otoregresif parametrelerin saglam
tahmincisi, birinci derece sartlarin ¢oziimii gibi tanimlanabilmektedir,

T
tZW,, (r)x,(y,—¢'x)=0 (2.52)

1

Burada 7, standardize edilmis artiklar1 gostermektedir.

n=0,—¢'x)/(o;w.(x,)) (2.53)

o, ile & ve w, (.) artiklarin 6l¢eginin 6lgiisii O ile 1 arasinda siirlandirilan agirhik

fonksiyonlaridir. (2.52) numarali denklemde agirlikli en kiigiik kareler tahmincileri

saglam tahmincilerdir. w_(.) ve w,.(.) fonksiyonlar1, x, degiskeni ya da standardize
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edilmis hata (y,—¢'x,)/(o,) fazlasiyla biyiik ise t’inci gdzlemin nispeten kiigiik
agirliklar aldig igin segilir.
Modelin sifir hipotezi altinda dahi 1yi tahminini yapabilmek i¢in test istatistiginin ug

degerlere kars1 saglam olmasi gerekir. Hj=f =/, =/, =0 hipotezinin testinde

kullanilan LMj istatistiginde Q/x(xt)[ (x/,x's,,x's?, x's’) agirhkli degiskenler ile

W, (%)Z%r (;;);t agirhkli hatalarin  kullanildign regresyonun R*si kullanilarak
hesaplanan nR* dir'. %r(;t) ve Wi ()Act) sifir hipotezi altinda AR(p) modelin saglam

tahmininden elde edilir. LM istatistigi 3(p+1) serbestlik derecesi ile asimtotik y’

dagilimina sahiptir.

Terdsvirta (1994) tarafindan Onerilen STAR modellerin modelleme yontemi

asagidaki gibidir (van Dijk, Terésvirta, Franses, 2000, 20),
1. Dogrusal AR modelinin derecesi (p) belirlenir

2. STAR dogrusal olmama alternatifine karsi dogrusalligi gosteren sifir hipotezde

test edilir. Dogrusallik reddedilirse, G(s,;y,c) gecis fonksiyonunun formu ve uygun
gecis degiskeni s, nin alternatifine kars1 dogrusallik sifir hipotezi test edilir.

3. Secilmis STAR modelindeki parametreleri tahmin edilir.

4. Diagnostik testler ve etki — tepki analizi kullanilarak model degerlendirilir.

5. Gerekirse model degistirilerek tekrar tahmin edilir.

6. Tanimlama ya da tahmin amact ile model kullanilir.

LM; istatistigi LSTAR, ESTAR alternatifine karsi testtir. STAR modeldeki uygun
gecis degiskenleri s,,,...,s,, cesitli ge¢is degiskenleri i¢in LM3 istatistigi hesaplanir.

Testin p degerinin en kiicigii secilir.

" o her bir elemanin ¢arpimi anlamma gelmektedir.
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Bu se¢im ydntemi, uygun gegis degiskeninin i#d igin o, =0 ve de{l,..m}
belirlemek i¢in «a, =1 ile st=Zal.sl.t gecis degiskenleri ile LM; istatistigi
i=1

hesaplanarak STAR dogrusal olmama varsayimi i¢in test yapilir.

Dogrusallik, STAR dogrusal olmama lehine reddedilirse, gegis degiskeni segilir. Bir

sonraki adimda G(s,;7,c) gecis fonksiyonunun fonksiyonel yapist segilir. Se¢im

birinci derece lojistik fonksiyon ve iistel fonksiyon ya da ikinci derece lojistik

fonksiyon arasinda sinirlandirilabilir.

2.3.3.7. Gec¢is Fonksiyonunun Belirlenmesi

STAR modelin tahmininden Onceki son adim ise gec¢is fonksiyonunun yapisinin
belirlenmesidir. Aralarinda se¢im yapilacak alternatifler ise birinci derece lojistik
fonksiyon, ikinci derece lojistik fonksiyon ve iistel fonksiyon tipleridir. Bu

dogrultuda kurulan sifir hipotezleri,

Hy:fp,=0 (2.54)
Hy,:p, = 0|ﬂ3 =0 (2.55)
Hy :p = 0|/83 =p5,=0 (2.56)

seklindedir. Bu hipotezler (2.44) numarali denklem kullanilarak,

y, = Bix, + Blxs, + Bixs + Bixs +e (2.44)
LM-tipi testlerle sinanmaktadir. Burada S, 5, ve S, parametreleri modelin LSTAR
olmasi halinde B, #0 oldugunu, ¢ ,=¢,, ve ¢c=0 olan LSTAR model oldugunda
B, =0 oldugunu ancak sifirdan farkli olmasi halinde ESTAR modelinin gegerli
oldugunu gostermektedir. Ayrica, ¢ ,=¢,, ve ¢=0 olan ESTAR model gegerliyse
B, =0 dir. Bu durumda LSTAR model gegerliyse S, daima sifirdan farklidir. Tiim

bu kosullar bilestirilirse /H,, hipotezinde agiklana durumda testin olasilik degeri

minimum olmas1 halinde ESTAR model diger durumlarda da LSTAR model
secilmektedir (van Dijk, Terdsvirta, Franses, 2000, 22).

Gegis fonksiyonunun yapisinin belirlenmesinde kullanilmasi oOnerilen bir diger

yaklagim ise Escribano ve Jorda (1997) calismasinda Onerilmis olan yaklasimdir.
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Burada STAR dogrusal olmama testi olarak LM, testi onerilmektedir. Bu testte karar

kriteri, 4 ,=¢,, ve ¢=0 olmasi halinde (2.44) numarali denklemde yer alan £, 3,

parametrelerinin (2.48) numarali denklemde,
yt = IBOIXZ‘ +181"xtSl‘ +182’xtst2 —i_ﬂ;xtst3 +ﬂ‘:xtsf +€t (248)

yer alan f,, B, parametrelerine uygulanabilirligi iizerinedir. Bu durumda olusturulan

test hipotezleri,
Hy:p,=p,=0 (2.57)
Hy :p=p=0 (2.58)

seklindedir. Test denklemi ise (2.48) numarali denklemdir. Sonugta hesaplanan
minimum olasilik degeri ge¢is fonksiyonlarmin yapisi hakkinda belirleyici

olmaktadir.

2.3.3.8. Modelin Tahmini

Gegis degiskeni, s, ve gegis fonksiyonu, G(s,;7,c) segilince, modellemedeki bir
sonraki evre STAR modelindeki parametrelerin tahminidir. STAR modeldeki
parametrelerin  tahmininde dogrusal olmayan en kiicik kareler (NLS)

uygulanmaktadir. Dolayisiyla € = (4, ¢,,7,c) parametreleri,

T
0 =argmin 6,.(0) =argminZ(yt —F(x;0)) (2.59)
4 [

t=1

ile hesaplanabilmektedir. (2.31) numarali model ile gosterilen STAR modelin

iskeleti,
F(x,;0)=x,(1-G(s,;;7,0)) + #,x,G(s,; 7, ¢) (2.60)

seklinde yazilabilir. Ilave sartlar altinda, hatalar (&) normal dagilir. NLS, ML

tahmin yontemine esdeger sonug verir. Aksi takdirde, NLS tahminleri maksimum

olasilik tahminlerine benzer yorumlanabilir. NLS tahminleri tutarli ve asimtotiktir.

JT(6-6,) - N(0,c) (2.61)
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6,, parametre degerlerini belirler. @ parametresinin asimtotik kovaryans matrisi

Q;l%rgl;l gibi tutarli tahmin edilir. er, 0 icin Hessian degerleridir ve
q, (@) =(y, - F(xt;g’))2 olmak tizere,
T

~ ~ T ~ ~ A
4 =—%Zv2q,<9>=%Z(VF(xt;e)VF(x,;9>'—v2F<x,;0>é,) (2.62)

t=1 =1
1 T ~ ~ 1 T A~ A~
B, = ;ZV% (0)Vq,(0) = ?Z EVF(x,;0)VF(x,;0) (3.63)
t=1 t=1

seklinde ifade edilmektedir (van Dijk, Terdsvirta, Franses, 2000, 23).

Leybourne, Newbold ve Vougas (1998) oOnerdigi gibi tahmin problemi SSR
fonksiyonu kullanilarak basitlestirilebilir. Gegis fonksiyonundaki y ve ¢

parametreleri belirlenmistir. STAR model ¢ ve ¢, otoregresif parametrelerde

dogrusaldir. ¢ =(¢,¢,) nin y ve ¢ parametrelerine bagl tahmini EKK ile,

H(y,c) = (Zw, c)x,w,c)'j (Zw, c)y,j (2.64)

seklinde elde edilir (van Dijk, Terésvirta, Franses, 2000, 23). (2.64) numarali
denklemde x,(y,c)=(x/(1-G(s,;7,¢)),xG(s,;7,c))" dir. ¢(y,c), ¢ nin tahmini y

ve ¢ de kosullu oldugunu belirtmede kullanmilir. Q,(8) kareler toplaminin

T
fonksiyonu ¢ ve ¢, bagh olarak QT(y/,c):Z:(j/t—¢§(7/,c)'xt(7/,c))2 seklinde elde

]
edilir. Bu NLS tahmin problemlerinin boyutlarin1 azaltir, ¢iinkii Q(y,c) iki
parametre y ve ¢ yoniinde minimize olmalidir (van Dijk, Terdsvirta, Franses, 2000,
24).

STAR modelinin kosullu dogrusalligi nedeniyle, dogrusal olmayan optimizasyon i¢in
baslangi¢ degeri sorunu y vec parametreleri i¢in iki boyutlu tarama (grid search) ile

¢oOziilebilmektedir. (2.36) numarali denklemdeki gecis fonksiyonuna yerlestirilerek,

G(st;y/,c)=(1+exp{—}/ll[(st -¢)/o; }j (2.65)
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gecis fonksiyonu elde edilir. O , s, nin standart sapmasidir. Bu gecis fonksiyonunun
y ve c¢ parametrelerinin her bir se¢imi i¢in basit degisimleri yeterince
kapsamaktadir. Gegis fonksiyonu biitiin 6rneklerde sabit kalirsa, (2.64) numarali
denklemdeki regresyonun tahmini hatalidir (van Dijk, Terdsvirta, Franses, 2000, 24).
y parametresinin biliylik olmasi halinde bu parametre ile tanimlanan iki rejim
arasinda gecisin yumusakliginin uygun tahminini elde etmek zordur. Bunun nedeni,
y parametresinin her gecis degeri i¢in STAR modelin TAR modele benzerligi
nedeniyledir. y esik parametresinin uygun tahminini elde etmek igin ¢
parametresinin yakin komsulugundaki bircok degere ihtiyag duyulur. Hatta »
parametresindeki  degisiklikler gecis  fonksiyonunun bi¢imindeki etkileri
kiigiiltmektedir. y parametresinin tahmini tam degildir ve t istatistigi ile test
edildiginde Onemsiz bulunur. Bu zayif dogrusallik olarak yorumlanmamalidir. t
istatistigi =0 hipotezi altinda geleneksel asimtotik t dagilimina uymaz. p

parametresindeki biiylik degisimlerin gegis fonksiyonunda kiiciik etkileri olmaktadir

(van Dijk, Terdsvirta, Franses, 2000, 25).

Sifir hipotezin bir ya da daha fazlasinin reddi modelin tanimlanma sorununun tekrar
ele alinmasina yol agar. Tahmini STAR modelinin degerlendirmek icin bir diger
metot STAR modele etki tepki analizi, lokal yada dilimlenmis spektrumu (sliced
spectra) dahil etmektir (van Dijk, Terdsvirta, Franses, 2000, 25).

Parametre tahminleri tahmin edilmis STAR modelinin dinamikleri hakkinda ¢ok
fazla bilgi saglamamaktadir. Lokal dinamik davranislar1 tanimlamak i¢in, Terdsvirta

ve Anderson (1992) ¢alismalarinda, G(s,;7,c) ge¢is fonksiyonunun veri degeri igin

modelin lokal dinamikleri 6zetlemenin daha farkli bir yolunu gostermistir.

—r<w< 7 igin,

fiws)= i{{l_i¢11(1_G(St;y’c))+¢21G(S;;7/,C)6Xp_w}
., (2.66)

-1

{1 ) Zp:% (1=G(s;37,0))+¢,,G(s,575¢) exp—?"wH
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Spektrum, tahmini STAR modelin lokal olarak statik oldugu noktalar i¢in tanimlanir.
Yani gecikmeli degiskenlerin bulundugu polinomunun kokleri i¢in, G(s,;7,c)

fonksiyonunun bu degerleri igin,
p .
1= 6,(1=G(5,:7,)) + 4, G(s,37.0) I (2.67)
j-1

olarak ifade edilir (L, gecikme islemcisidir). Tahmin edilen STAR modelin genel
dinamikleri “model” spektrum ile daha iyi karakterize edilebilmektedir. Analitik

olarak hesaplama s6z konusu degildir, ancak simiilasyonla elde edilebilmektedir.

Tahmin edilen STAR modelinin dinamik davraniginin tanimlanmasini farkli bir yolu
ise y, zaman serilerinin gelecek kalibindaki &, soklarin etkilerini test etmektir. t ve
t+h arasindaki ara periyottaki biitlin soklar her iki iliskide de sifira esittir (van Dijk,
Terésvirta, Franses, 2000, 26). Yani geleneksel etki — tepki fonksiyonu, h=0,1,2,...

oldugu durumda,

1 (h 5’ W 1) E|:7t+h |g 5 €t+1 _O’Wt l:l

_ED/Hh =0,¢ Epn = =Wz71}

R

(2.68)

seklinde ifade edilmektedir. Ikinci temel kosullu beklenti profili olarak adlandirilir.
Bu geleneksel etki — tepki fonksiyonu altindaki model dogrusal oldugunda bazi basit
listiinliiklere sahiptir. ilk olarak, TI simetriktir. Bu anlamda —& genislikte sok +&
geniglikte sokla tam ters etkilere sahip olmakta ve dogrusal olarak
adlandirilabilmektedir. Bunun nedeni etki — tepki, sokun genisligine

oranlanmaktadir. Sonugta etki — tepki gecmisten bagimsizdir (history independent).
AR(1) modelde y, =¢, + ¢y, , +¢,, etki — tepki h=0,1,2,... i¢in 71 (h,5,w, ) =¢'0

dir (van Dijk, Terésvirta, Franses, 2000, 26).

Bu ozellikler STAR modele dahil edilerek dogrusal olmayan modele tasinmaz.
Dogrusal olmayan modelde, sokun etkisi, slirecin tarihine, sokun genisligine ve
isaretine baghdir. Zaman serileri h>1 doénemindeki sokun etkisini analiz edebilir.
Sokun ara donemde olugsmayacagi varsayimi modelin yayilma mekanizmasinin
yanlis resmini verebilir. Buna bir Ornek Pesaran ve Potter (1997) tarafindan

verilmistir (van Dijk, Terdsvirta, Franses, 2000, 27).
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Koop, Pesaran ve Potter (1996) calismalarinda dogrusal olmayan modellerde
genellestirilmis etki tepki analizini (GI) kullanmay1 onermistir. GI asagidaki gibi

tanimlanmaktadir. h=0,1,2,... i¢in,
GI,(h,8,w,_))=E[y,, |6, =6, w_ 1= E[y,.,|w,.] (2.69)

GI fonksiyonunda veri y,,, nin beklentisi t zamanda ¢ sokunun olmasina bagldir.
Ara donemde olusan sok ile basa ¢ikma probleminin iistesinden ortalama alarak
gelinmektedir.

Dogrusal modeller i¢in, GI, TI fonksiyonuna esdegerdir. GI, rastsal degisken &, ve

Q,, i saglayan 6 ve w,_, in fonksiyonudur. Koop, Pesaran ve Potter (1996)

t-1
GI (h,6,w, ) fonksiyonunun rastsal degiskeninin tahmininin kendisi olduguna

isaret etmistir.
Gly (h’ gt 4 Qt—l) = E[yt+h |gt 4 Qt—l] - E[yt+h |Qt—1] (270)

(2.70) numarali denklem potansiyel iliskinin kosullu versiyonlarinin sayisina izin

vermektedir (van Dijk, Terdsvirta, Franses, 2000, 27).

GI, (h.,.w,.,) = ELy,,, e, w1~ ELy,., [wi. . @.71)

g =0 da soku sabitleyerek tarih ve sokun roliinii tersine ¢evirmek olasidir. Q,

yoniinden rastsal degisken olarak GI tanimlanir. Genelde, S ve H 6zel alt kiimelerde

kosullu rastsal olarak GI ele alinabilir. Yani G/ ,(h, S, H) dir (van Dijk, Terésvirta,

Franses, 2000, 27). STAR model durumunda, GI da yer alan kosullu beklenti i¢in

analitik ifade h>1 i¢in kullanilmaz.
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3. BIRIM KOK SINAMASI

Bu boliimde dogrusal ve dogrusal olmayan zaman serilerinde duraganlik, birim kok,
teorileri ve testlerine yer verilmistir. Testler geleneksel birim kok testleri ve dogrusal
olmayan zaman serilerinde kullanilan birim kok testleri olarak iki grupta
incelenmistir. Geleneksel birim kok testleri olarak Dickey ve Fuller (DF) birim kok
testi, Genigletilmis Dickey Fuller (ADF) birim kok testi, Kwiatkowski, Phillips,
Schmidt ve Shin Testi (KPSS), Ng ve Perron Birim kok testlerine yer verilmistir.
Geleneksel birim kok testlerinin anilan bu testlerle sinirlandirilmis olmasinin nedeni
dogrusal olmayan esbiitiinlesme analizlerinde birim kdk sinamalarinda bu testlere
yer verilmis olmasidir. Bu testlerin uygulamada kullanilmasina karsin dogrusal
olmayan egbiitliinlesme analizlerinde uygun birim kok testinin secilerek uygulanmasi
gereklidir. Calismanin temel tezlerinden biri olan bu goriis nedeniyle geleneksel

birim kok testleri agiklanirken ayrintiya girilmeyecektir.

Dogrusal olmayan birim kok testlerine ise TAR esbiitiinlesme literatiirnde en sik
kullanilan Enders ve Granger (1998), Caner ve Hansen (2001) ve Kapetanios, Shin
ve Snell (2003a) birim kok testleri 6rnek verilecektir. Tiirkiye i¢in yapilmis olan
uygulamay1 igeren besinci boliimde ise bu testlerden incelenen serilere uygunlugu
acisindan Caner ve Hansen (2001) caligmasinda gelistirmis olduklar1 test

uygulanmigtir.

3.1. Geleneksel Birim Kok Testleri

Klasik ekonometri teorisinde serilerin zaman i¢inde degismeyen sonlu ortalama ve
sonlu varyansa sahip oldugu, bu siirece ait kovaryansin ge¢cmisten bagimsiz oldugu
varsayillmaktadir (Akgiil, 2003b, 5). Oysa gercek hayatta ekonomik verilerin
¢ogunun artis, yigilma ya da degisim egiliminde oldugu goriilmektedir. Bu nedenle
yapilan duraganlik varsayimi ongoriilerde hatali sonuglara yol agmaktadir. Zaman
serisi modellerinde elde edilen stokastik siire¢ zaman boyunca sabit ise seri
duragandir ve serinin gecmis degerleri kullanilarak seriye ait sabit katsayili bir model

elde edilebilmektedir.
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Dickey ve Fuller (1979, 1981) birim kok testleri birim kokiin varligini belirlemede

kullanillan en taminmus testlerdendir. y, = py,  +¢, seklinde olusturulan bir
otoregresif modelde y, serisinin birim kok igermesi p=1 olmasi anlamina
gelmektedir. Test hipotezleri = p—1 olarak tanimlanmasi halinde H : /=0 ve
H,:p <0 olarak kurulur. H hipotezinin reddedilmesi, p <1loldugunu ve y,

serisinin duragan oldugu anlamina gelmektedir (Aykag, 2003, 23-25). Dickey ve
Fuller (1979) calismalarinda karar kriteri olarak, t-istatistiginin sapmali olmasi
nedeniyle 7 (tau) adim verdikleri diizeltilmis t tablosu olusturmus ve bu tablonun
kullanilmast gerektigini belirtmislerdir. DF (1979) tarafindan tablolastirilan kritik

degerler li¢ genel model i¢in olusturulmustur. Ay, = y, —y, | olarak ifade edilirse, bu

modeller;

Ay, =By, +u, (3.1
Ay, =m,+ fy, , +u, (3.2)
Ay, =m,+ By, +m,t+u, (3.3)

seklinde olusturulmustur. (3.1) numarali denklem sadece stokastik trendi, (3.2)
numarali denklem stokastik trendin yanisira sabit terim, (3.3) numarali denklemde
ise hem sabit terimin hem de stokastik ve deterministik trendin birlikte modelize
edildigi bir siire¢ tanimlanmistir (Dickey, Fuller, 1979, 430). DF(1979) testi, hata
terimlerinin saf hata terimi siirecine sahip oldugu varsayilmaktadir. Ancak serisel
korelasyon olmasi halinde EKK tahminlerinin saglikli olmas1 i¢in test gelistirilmis ve
Genisletilmis Dickey Fuller (ADF) birim kok testi olarak adlandirilmistir. DF

testinde olusturulan denklemler ADF testinde,

P
Ay, =y, + ZIHiAyt—H—l +u, (3.4)
i=2

P

Ayt :m0+ﬂyt—l+2ﬂiAyt7i+l T, (35)
i=2
P

Ayt :m0+ﬂyt—l +ZIBiAyt—i+l +m2t+ut (36)

i=2
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sekilde olusturulmustur. Bu modeller i¢in yine Dickey ve Fuller tarafindan
gelistirilen DF(1979) 7 tablo degerlerinden yararlanilmaktadir. Modellerde yer alan
gecikme uzunluklarinin belirlenmesinde ¢esitli yontemler kullanilabilir. Bunlardan
bazilari; Akaike Final Prediction Error (FPE), Akaike Information Criterion (AIC),
Schwartz Criterion (SC), Bayesian Information Criterion (BIC), Hannan — Quinn

Criterion (HQ), Campel — Perron kriterleridir.

Geleneksel birim kok testleri incelendiginde sifir hipotezinin genellikle duragan
olmamay1 tanimladig1 goriilmektedir. Kwiatkowski, Phillips, Schmidt ve Shin (1992)
Testi (KPSS) testi ise sifir hipotez altinda incelenen serinin duragan olmasini

simamaktadir. Genellikle ADF testinin tamamlayicisi olarak goriilen bu testte ¢, hata

terimlerinin i.i.d. ve sifir ortalamali &, sabit varyansl oldugu varsaymmi altinda

y, =&t+r +¢, (3.7)
n=rh, tu, (3.8)

denklemleri kurulmustur. Sifir hipotez H,:r =r ya da H,:o0. =0 seklinde

t

parametre tutarliligini tanimlarken alternatif hipotez », degiskeninin rastsal yiiriiyiis
siirecine sahip olmasini sinamaktadir (Kwiatkowski, Phillips, Schmidt, Shin, 1992,
162). Test denklemlerinden de anlasilabilecegi gibi ilk asamada veri var olan
deterministik bilegsenlerden arindirilmaktadir. Bu islem sabit terim ve trend degiskeni
ile kurulan modelin artiklar1 ile g¢alisilmasi ile yapilmaktadir. Orijinal LM test

T
istatistigi, t=1,2,3,... T i¢in S, = Zet olmasi halinde,

t=

LM =1 (3.9)

seklinde olusturulmaktadir. Ancak KPSS testinde bu istatistik & hatalarmin i.1.d.

olma kosulu nedeniyle tekrar hesaplanmistir. LM istatistigi hata terimleri varyansini
kullanirken KPSS testinde kullanilmasi Onerilen uzun dénem varyansinin Newey

West tahmincisidir. Bu durumda kullanilmasi 6nerilen test istatistigi,

LM, = — (3.10)
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seklinde hesaplanmaktadir. Burada Newey West tahmincisi (s;), w, = L

[+1

olmak tizere,

1 T 2 / T
Si==De+=> > wee.,, (3.11)
TS T

s=1 t=s+1

seklinde hesaplanmaktadir (Kwiatkowski, Phillips, Schmidt ve Shin, 1992, 163-164).

Elliott, Rothenberg ve Stock (1996) ¢alismasinda ADF-GLS testini gelistirmis ve
veride deterministik bilesenlerin etkisinin var olmasi halinde giiciiniin daha yiiksek
olacag: bir versiyon Onermistir. Bu testte de seriler dnce yigilim ve deterministik

trendden arindirilmaktadir. Testin ilk adiminda,
v, =d, +u, (3.12)
u,=au, , +v, (3.13)

denklemleri yardimiyla veri y1gilim ve trendden armndirilmaktadir. d, deterministik

trend, v, ise sifir ortalamali hata terimlerini gdstermektedir (Elliott, Rothenberg,

Stock, 1996, 813). Trendden arindirma,
y' =y -Bz (3.14)

islemi yardimi ile yapilmaktadir (Elliott, Rothenberg, Stock, 1996, 824). (3.14)

numarali denklemde z, serinin sahip oldugu yigilim ya da trende gore farkli sekil
almaktadir. Her iki etkinin de var olmasi halinde z, =(1,7)" seklinde tanimlanirken

deterministik trendin olmasi halinde sadece birlerden olusmaktadir. Bu arindirma

islemimden sonra

k
Ay = ptanyl + Y a0l +e, (3.15)

J=1

regresyona ADF testi uygulanmaktadir (Elliott, Rothenberg, Stock, 1996, 8§24). ADF
testinin AR polinomunun birden kii¢iik fakat bire yakin olmasi halinde giiciiniin
diisiik oldugu Ng ve Perron (2001) calismasinda vurgulanmistir. Ayrica, hatalarin
MA (moving average) kokiiniin -1’e yakin olmasi halinde oldukca yiiksek dereceden
gecikme uzunlugu kullanilmasi gerektigi ancak AIC, BIC gibi bilgi kriterlerinin bu

durumda gecikme uzunlugunu olmasi gerekenden daha disiik sectigini gostererek
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MIC (Modified Information Criteria) bilgi kriterinin kullanilmasi1 gerektigini
gostermiglerdir. Dolayisiyla literatiirde birim kok testi uygulanirken ADF yerine
uygun durumlarda Ng ve Perron’un (2001) gelistirmis oldugu test ve MIC kriterinin

kullanilmas1 gerektigi diigsiincesinden hareket eden ¢aligmalar mevcuttur.

Perron ve Ng (1998) ¢alismalarinda Perron (1988) calismasinda 6nermis oldugu Z
testini giicliniin diisiik olmas1 nedeniyle gelistirmistir ( Phillips ve Perron Z; testi ile
Philips Z testine ekler kisminda yer verilmistir). Ayrica Phillips ve Perron (1988)
testinin giiciiniin diisiik olmasinin nedeni olarak goriilen Newey West tahmincisi
uzun dénem varyans tahmincisi i¢in kullanilmamistir. Bunun yerine 6nerilen yontem
incelenen serinin ortalamadan farklar ile ortalamadan arindirilmasidir. Bu yontemin
kullanilmast ve ardindan gelistirilmis olan Z testinin kullanilmasi halinde testin

giicliniin diisiik olmas1 probleminin ortadan kalkacagi savunulmaktadir.

Bu sekilde gelistirilen M-testleri (MZ,, MZ, , MSB,) ERS testinin Z testi ile

gelistirilmis halidir. Ng ve Perron (2001) calismalarinda serinin ERS testinde oldugu
gibi trendden arindirilmast ve gecikme uzunlugunun sec¢ilmesinde MAIC (modified
AIC) kriteri kullanarak se¢ilmesi halinde MZ testinin giicii artmaktadir. Test
denklemi,

k
Ay, = lgoyz_l + ZﬂjAyt—j té, (3.16)
Jj=1
seklinde kurulur. MZ  testi Z, testinin gelistirilmis halidir. Test istatistigi,
T -1
MZ, :(lei—sz)[?_Tzny_l] (3.17)
t=1

olarak hesaplanabilmektedir. Bagka bir ifade ile,
MZ,=Z,+T(&-1)/2 (3.18)

dir (Ng, Perron, 2001, 1519-1554). MSB istatistigi,

T 1/2
MSB = (Tzz V2, /sjkj , (3.19)
t-1

ayrica,
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MZ =7 + (1/2)[2T: P /sjkj (@-1y° (3.20)

t-1
\

MZ, =MZ,x MSB (3.21)
iligkisi mevcuttur. Yukaridaki denklemlerde 2., s7,=s’, / (1- A(1))* seklinde

k T
hesaplanmaktadir. (1) = z B, s, =T" z é> dir. Calismada gelistirilen dérdiincii
i=1 t=k+1
test ise ERS Point Optimal istatistiginin gelistirilmis hali olan MPr testidir. Bu test
iki farkli durumu ayri ayri inceleyecek sekilde gelistirilmistir. Seride sadece y1gilim
olmasi halinde test istatistigi,

T
MPO,T = |:52T_22)A’z21 __T_ljﬁ }/Sfm (3.22)

t=1

hem y1g1lim hem trend oldugu durumda ise,

T
MF, ;. = |:52T_22)A’z21 +(1_E)T_l)>; :|/SjR (3.23)

t=1

olarak test istatistigi hesaplanmaktadir. Bu test i¢in ise

MFP,, =¢’MSB* —¢(1+2MZ, - MSB) (3.24)
vE
MP,, =¢’MSB* +(1-¢)(1+2MZ, - MSB) (3.25)

iligkileri yazilabilmektedir (Ng, Perron, 2001, 1519-1554).

Geleneksel birim kok testlerinin disindaki uygulamalar incelendiginde ise dogrusal

olmayan zaman serilerinde cesitli alternatifler gelistirildigi goriilmektedir.

3.2. Dogrusal Olmayan Birim Kok Testleri

Literatiirde dogrusal olmayan zaman serilerinde birim kokiin test edilmesi konusunda

farkli yontemler kullanildigi goriilmektedir.

Blake ve Fomby (1997) ¢alismalarinda duragan olmama ile esik esbiitiinlesme i¢in

bilesik analiz yaparak teoriye katki saglamiglardir. Yapmis olduklart Monte Carlo
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deneylerinde DF testinin giiciiniin esik parametrelerinde diisiik oldugu saptanmustir.
Pippenger ve Goering (1993) simiilasyon calismasinda da DF (1979) testinin
dogrusal olmayan zaman serilerinin analizinde basarisiz oldugunu kanitlayan
sonugclar elde edilmistir (Kapetanios Shin, Snell 2003a, 360).. Benzer bi¢imde Enders
ve Granger (1998), Berben ve van Dijk (1999), Caner ve Hansen (2001), Lo ve Zivot
(2001), Kapetanios, Shin ve Snell (2003a, 2003b, 2003c) calismalar1 duragan

olmama, esbiitliinlesme ve dogrusal olmama konular1 iizerine ¢caligmiglardir.

Caner ve Hansen (2001) calismasi ise bu literatiiriin iki rejimli TAR modelinde bire
yakin AR kokii olmasi durumuna izin veren bir model ¢alismasidir. Esik i¢in Wald
testi uygulanmig, asimtotik bos dagilimmin (null dagiliminin) standart olmadigi
(non-standard) goriilmiistlir. Bu durum kismen parametrenin varliginin sifir hipotezi
altinda tanimlanamamasi ile ilgili kismen de bire yakin birim kdk (near non-
stationariy autoregression) varsayimindan kaynaklanmaktadir. Simiilasyon sonuglari
siirecin gercekten dogrusal olmayan bir yapiya sahip olmasi halinde uygulanan birim
kok testinin geleneksel ADF testine nazaran c¢ok daha yliksek giici oldugunu

gostermektedir.

Incelenen zaman serisinin dogrusal olmamasi halinde uygulanan ADF testinin
alternatif hipotezde yanlis tanimlama nedeniyle uygulanamayacagina deginen diger

calismalar ise Enders ve Granger (1998) ve Enders (2001) ¢alismalaridir.

3.2.1. Enders ve Granger (1998) Testi

Enders ve Granger (1998) calismasinda alternatif hipotezde TAR modelleri iizerinde

durulmaktadir.

v, =Py, +¢& (3.26)
modeline karsilik alternatif olarak,

Ay, =Lp(y ,=n)+A=1)p, (¥, —y)+¢, (3.27)
modeli stnanmaktadir. /, gosterge fonksiyonu asagidaki gibi tanimlanmaktadir,

>y ise 1
1:{”1 yoe (3.28)

"y <yise 0

(3.27) ve (3.28) numaralt modeller TAR modelini tanimlamaktayken alternatif bir

tanimlama ise asagidaki gibidir.
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Ay >y ise 1
1:{ Vi 27 15¢ (3.29)

" Ay, <y ise 0

(3.27) numarali modelin (3.29) numarali modelde gosterilen iliskiyi icermesi halinde

M-TAR modeli olmaktadir. Dolayisiyla ortalamaya donme egiliminin hizi Ay, ,

degiskenine bagh olarak gelismektedir.

Bu durumda oncelikle y; serisi ortalamadan arindirilmaktadir. Buradan elde edilen

yeni y, serisi ile (3.27) numarali denklem olusturulmakta ve H, = p, = p, =0 olan

sifir hipotezi sinamaya tabi tutulmaktadir. Sinama F-istatistigi hesaplanarak
yapilmakta ve hesaplanan F-istatistigi Enders ve Granger (1998) calismasinda
hesaplanmis olan kritik degerlerden biiyiik olmasi halinde birim kok sifir hipotezi
reddedilmektedir®. (3.27) numarali denklem asagidaki gibi tahmin edilmektedir

Ayt:Itpl(yt—l_)_})+(1_]t)p2(yt—l_y)+gt (330)

(3.30) numarali denklemde y ornek ortalamasidir (Enders, Granger, 1998, 305-306).
Ayarlanmanin asimetrik olmasi halinde 6rnek ortalamasi y parametresinin tahmini
sapmali olmaktadir. Enders (2001) ¢alismasinda ise en diisiik SSR degerine sahip
tutarl esik degerini (3.27) numarali denklemde gosterilen model yardimi ile ve Chan
(1993) ¢alismasinda Onerilen yontem kullanilarak bulunmasi onerilmektedir. Bu
durumda kullanilmasi 6n goriilen @ istatistigi icin kritik degerlere Enders (2001)

calismasinda yer verilmistir.

3.2.2. Caner ve Hansen (2001) Birim Kok Testi

Bir onceki boliimde de deginildigi gibi Caner ve Hansen (2001) Amerika’da yetiskin
erkeklerde issizlik orami iizerine yapmis olduklari calismalarinda, iki rejimli ve
otoregresif birim kdke sahip TAR(k) modelini incelemislerdir. Esik etkisi i¢in Wald
testi, birim kok siirecinin testi i¢in ise Wald testi ve t-testi kullanilmistir. Genel
otoregresif dereceye izin verilmis ve rejimlerde katsayilar {izerine kisit

konulmamustir.

> Bu noktada elde edilen hata terimleri saf hata terimi degil ise gecikme uzunlugu AIC ve BIC
kriterleri ile belirlenmek tizere gecikmeli degiskenler fonksiyona ilave edilmektedir.
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Esik i¢in Wald testinin standart olmayan bos dagilima sahip oldugu goriilmiistiir.
Bunun nedenlerinden biri bos hipotezde tanimli olmayan bir parametre ile
aciklanmaktadir ((Davies (1987), Andrews ve Ploberger (1994), Hansen (1996)).
Etkili olan ikinci bir neden ise duragan olmayan otoregresyon varsayimidir.
Asimtotik bos dagilim iki bilesenden olusmaktadir. Ilki birim kok ve deterministik
trenddir. Ancak bu durumda sorunlu parametre problemi olmayacaktir. ikinci bilesen

ise duragan siirece sahip olmasi ile esdeger olan sorunlu parametreye bagli olmasidir.

Tsay (1997) birim kok testi yapmis ancak esik degerinin bilinmesi durumu igin
asimtotik dagilim teorisi gelistirmemistir. Tsay in modeli rejimlerde sabit otoregresif

gecikme kullanimini gerektirmektedir.

Gonzalez ve Gonzalo (1998) duragan ve geometrik olarak ergodik siirece sahip TAR
(3.26) modeli incelenmis ve esigi test etmislerdir (Caner, Hansen, 2001). Duragan
olmama ile dogrusal olmama bilesik hipotezi nedeni ile geleneksel birim kok testleri
duragan olmama hipotezini reddetmemektedir. Bu c¢alismada da uygulama
boliimiinde yer verilecek olan Caner ve Hansen (2001) ¢alismasinda izlenen yontem

asagida agiklanmistir.

TAR modeli,

Ay, = Hl’xt—ll{zt—l < 7} + Hz’xt—ll{zt—l 2 7/} te

t

(3.31)

dir. (3.31) numarali denklemde x, , =(y,, ' Ay,,...Ay,,)" olarak tanimlanmustir.
t=1,...,T ve I{.} gosterge fonksiyonudur. Hata terimlerini ifade eden e [l iid.
oldugu varsayilmaktadir. Baz1 m>1 i¢in Z =y, -y, dir. r kesim noktas: ve

dogrusal trendi igeren deterministik bilesenler vektoriidiir. Z..; dnceden belirlenmis,

kesin duragan ve siirekli dagilim fonksiyonu ile ergodik bir degiskendir. Esik degeri

y bilinmemekte y eI = [ Vi ;/2] araliginda yer almaktadir. Bu aralikta » | ve y, i¢in

P(Z <y)=m>0, P(Z, <y, =, <l iliskileri yazilabilmektedir.

Analizde 6, ve 0, bilesenleri birbirinden ayr1 incelenmis ve bu parametrelere ait

vektorler,
P P

91 = ﬂl > 92 = /Bz (3.32)
o, a,
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y,, serisinin iki rejiminde (p,,p,), y,, serisinin egim parametreleri, (/,,5,),
deterministik  bilesenlerin egim parametreleri, (a;,2,), (Ay_.,...Ay,_,) igin
tanimlanmis egim parametreleridir (Caner, Hansen, 2001, 1557-1558). Calismada
y>2 oldugu baz1 durumlar i¢in £ |et|2y <oo oldugu varsayilmaktadir. Bazi o,
matrisleri ve r(s) siirekli vektdr fonksiyonu igin, 5Tr[n] = r(s) iliskisi mevcuttur. g,
ve u, sabitleri i¢in, fr, = ve Bor,=u,, ve 1 birlerden olusan k boyutlu vektor
olmak {iizere |a1’1|<1 ve |a£z|<1 kisitlar1  gegerliyken p, =p, =0 esitligi soz
konusudur.

Parametre kisitlar1 Ay, serisinin duragan ve ergodik olmasini ifade etmektedir. Bu
varsayim sonucunda y, zaman serisi birinci dereceden duragan bir siireci ifade

etmektedir. fr, =y, ve fyr =, varsayimlari ise siirecin sadece dogrusal trende

sahip olabilmesine izin vermektedir.

EKK ile tahmin edilen TAR modeli her bir y €I i¢in asagidaki gibidir,
Ay, =0()Vx 1, +0,(0)x ], L +E(r) (3.33)
Sabit y i¢in o> EKK tahmini;

() =T"Y &) (3.34)

dir. Esik degeri y parametresinin EKK tahmini o”(y) degerinin minimizasyonu ile

bulunmaktadir;
7 =argmin 6° () (3.35)
yel

Diger parametrelerin EKK tahminleri 7 parametresinin nokta tahmini ile

bulunmaktadir. Tahmin edilen model asagidaki gibi yazilabilmektedir,

Ay, =0x_ 1, _ +0x_ I _ +é (3.36)

- {Zr—1<7;} - {zz—lz}?} t

(3.36) numarali model (3.31) numarali modelin parametrelerinden sonug elde etmek
icin standart Wald istatistigi kullanilabilmektedir. Esik etkisi ve birim kokiin varlig

ile ilgili kisitlar esas ilgilenilenlerdir. Esik etkisi,
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H,:0,-0, (337)

bilesik hipotez ile sinanmaktadir. (3.37) numarali denklemin test edilmesi standart
Wald istatistigi Wt ile (3.36) numarali denklem kullanilarak yapilmaktadir. Bu

istatistik,

0/\2
W, =T[&g —1} (3.38)

seklinde hesaplanmaktadir. &°, (3.36) numarali denklemden elde edilen EKK
P

hatalarinin varyansidir ve,
T

& =T">¢ (3.39)
t=1

seklinde elde edilir. &, ise sifir hipotezde tanimli olan dogrusal modelin hata
terimleri varyansi ifade etmektedir. W,(y), (3.37) numarali denklemin, (3.33)
numarali regresyondaki sabit » i¢in Wald istatistigini gostersin. Bu durumda Wald

istatistigi,

WT(;/)zT( ffg —1} (3.40)
o (y)

seklinde hesaplanacaktir. Ancak y parametresi Hy hipotezi altinda modele girmedigi
icin asagidaki iliski yazilabilmektedir.

W, =W, (7)=supW,(y) (3.41)

yeA

Yukaridaki iliski W,(y), &°(y)varyansinin azalan fonksiyonu olmasi halinde

gecerlidir (Caner, Hansen, 2001, 1562).
Diger ilgilenilen konu olan birim kdkiin varligi i¢in hipotez ise,
Hy:p=p,=0 (3.42)

dir. (3.31) numarali denklemde (3.42) numarali hipotez gecerli oldugunda y, , de

birim kokiin varligindan bahsedilebilmektedir. (3.42) numarali denklemde gosterilen
hipotez i¢in standart Wald istatistigi de Ry ile gosterilmesi halinde (3.42) numarali

hipotezde sabit y icin R,(y) standart Wald istatistigi olmakta ve bu durumda da
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R. =R, (y) olmaktadir. Ry istatistigi standart Dickey - Fuller istatistiginin iki
parametreye genellestirilmis halidir. (3.36) numarali denklemin tahmininden Wt ve
Rr olmak iizere iki Wald testi ile katsayilar {izerine gerekli kisitlar yapilarak esik
etkisi ve birim kokiin varligi test edilmektedir (Caner, Hansen, 1997).

(3.31) numarali denklem ve yukaridaki parametre kisitlar1 gegerliyken p, ve p,

parametreleri y, siirecinin duraganligini test etmektedir. Bu durumda,
H,:p=p,=0 (3.43)

hipotezi sinanmaktadir. Hy hipotezinin kabul edilmesi halinde (3.31) numarali model

duragan TAR modeli olarak Ay, duragan degiskeni ile yazilabilmektedir. y,

degiskeni bu durumda birim koke sahip I(1) siireci izlemektedir. Seri duragan ve

ergodik ise p=1 6zel durumunda p, <0, p, <0 ve (1+p)(1+p,)<1 ise model
duragandir (Caner, Hansen, 2001, 1567).

(3.43) numarali denklemle gosterilen Hy hipotezinin alternatifi; H,: p, <0 ve p, <0
seklinde kurulmaktadir. Ancak ti¢iincii bir durum da s6z konusudur. Kismi birim kok

durumunda

P, <0 ve p,=0,

H,: yada (3.44)
p,=0 ve p,<0.

hipotezi gegerli olmaktadir. H, hipotezinin kabul edilmesi halinde y, siireci bir

rejimde birim kok gibi hareket etmekte ancak diger rejimde duragan bir siireg
izlemektedir. H, hipotezinin kabulii halinde siire¢ duragan degildir. Ancak klasik

birim kok siirecine de sahip degildir.
Hp hipotezini test etmede kullanilan yontem Wald istatistigidir. Kisitsiz alternatif ise
p, %0 yada p, #0 seklindedir. Test istatistigi,

R, = +1 (3.45)

dir. Burada t; ve t, (3.36) numarali EKK denkleminden elde edilen p, ve p,

parametreleri icin t oranlaridir. H; ve H; alternatifleri tek taraflidir. Cift tarafli Wald
istatistigi tek tarafli versiyonuna nazaran daha diisiik giice sahiptir. Hy hipotezini tek

tarafl alternatifi olan p, <0 yada p, <0 olan tek tarafli Wald istatistigi,
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R, =11

{A<0}

+61

{p,<0}

(3.46)

ile hesaplanir. Caner ve Hansen (2001) ¢alismasinda, R;t ve Ry testlerinin H; ve H;
alternatiflere kars1t giiglii oldugu belirtilmistir. Test istatistiginin anlamli olmasi
halinde Hy hipotezi yani serinin birim koke sahip olmasi reddedilir, ancak H; hipotezi
mi yoksa Hj hipotezinin mi gegerli oldugunu agikliga kavusturmak ig¢in iki farkl
rejimde birim kok testi yapmaya olanak veren t; ve t; istatistikleri onem kazanir. Bu
—t; ve —t, istatistiklerinden birinin anlamli olmas: halinde H, alternatifinin tutarl

oldugu anlamina gelir ve Hy, H;, H; hipotezleri arasinda se¢im yapma olanagi verir.
Tim test istatistikleri t oraninin ve t; ile t, istatistiklerinin siirekli fonksiyonudur.
R(x,,x,) , x, ve x,’nin siirekli fonksiyonu olmak lizere R, = R(t,,t,) olarak test
istatistigi genellestirilmistir. R(.,-) normalize edilmistir ve Ry testinin biiyiik
degerleri i¢in Hy reddedilmektedir.

Bu test Caner ve Hansen (2001) c¢alismasinda esik degerinin bilinmesi ve
bilinmemesi durumu i¢in gelistirilmistir’.

R, =R(t,t,), (t,t,) nin siirekli fonksiyonlaridir. Tek-tarafli Wald testi R;t i¢in bu
bilgiler faydali olmamakla birlikte ¢ift tarafli Wald testi Ror’nin asimtotik dagilim
teorisi i¢in &nemli bilgiler icermektedir. Smirlayic1 dagilim, Dickey-Fuller ve »’
dagilimlarinin kareler toplami olarak karma bir form olusturmaktadir. Bu kisit
sorunlu parametrelerden bagimsizdir ve sayisal olarak hesaplanabilmektedir.

Rr, TAR birim kok testinin bos dagilim i¢in asimtotik yaklasim incelendiginde y

esik parametresin belirlenmesinde farklilik oldugu goriilmektedir. Esik etkisi

olmamasi haline y belirlenememektedir. Bu durumda 7 biiyiik ornekler de rastsal
olmakta ve Ry testini etkilemektedir. Esik etkisi olmasi halinde ise, »
belirlenebilmekte ve 7 degeri ger¢ek degeri olan y, degerine yakinsamaktadir. Bu
durumda Ry’nin asimtotik dagilimi  p, degerinin bilindigi duruma esdeger

olmaktadir.

3 Ayrintili bilgi i¢in bkz. Mehmet, Caner, Bruce E. Hansen. 2001. Treshold Autoregressions with a
Unit Root. Econometrica. ¢.69: 1555-1597.
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Caner ve Hansen (2001) calismasinda biri esik etkisinin bilinmesi digeri bilinmemesi
durumunda olmak {iizere iki bootstrap dagilimimi gelistirilmistir. Esik etkisinin
tanimlanamadig1 kisith bootstrap metodu i¢in kisitlar, =6, =6, (esik etkisinin
olmamasi) ve p=0 (birim kok)’dir. Ikincisi ise esik etkisinin tanimlanabildigi
durumdur. Bu iki bootstrap metodunun performanslarinin karsilagtirilmasi ise Monte
Carlo simiilasyonu ile yapilmistir. Calismalarinda gelistirmis olduklar1 testin ADF
birim kok testine nazaran giicli test edilmis ve her durumda testin giicliniin daha

yuksek oldugunu kanitlanmistir.

3.2.3. STAR Birim Kok Testleri

Kapetanios, Shin ve Snell (2003a) calismalarinda birim kok testine bir alternatif
gelistirmislerdir. Sifir hipotezinde yer alan birim koke karsi genel olarak duragan
olan ESTAR alternatifi smmanmaktadir. Michael, Nobay ve Peel (1997)
calismalarinda es biitliinlesme ya da birim kokiin dogrusal olmayan STAR modelinin
reddine yol agtigin1 gdstermistir. Calismada incelenen duragan yapidaki ESTAR
stirecine karsilik birim kokii iceren sifir hipotezinin sinanmasi igin gelistirilmis olan
yontem asagidaki gibidir.

Tek degiskenli STAR(1) model asagidaki gibi tanimlansin (Kapetanios, Shin, Snell,
2003a, 359-361),

Y, =Py, +}/yt_]®(t9;yt_d)+gt, t=1..T (3.47)

(3.47) numarali modelde tanimlanan STAR modelin hatalarinin g, [ iid(O, 0'2)

oldugu varsayilmaktadir. f ve y bilinmeyen parametrelerdir. y; degiskeninin sifir

ortalamal1 stokastik bir siire¢ oldugu varsayilmaktadir. STAR model agagidaki iistel

yapidaki gecis fonksiyonu ile birlestirilmistir,
©(6;y, ,)=1-exp(-6y7,) (3.48)

(3.48) numarali denklemde d>1 gecikme parametresi ve 6>0 oldugu
varsayillmaktadir. Ustel gecis fonksiyonu sifirla bir arasinda smirhidir. (3.48)
numarali model (3.47) numarali model i¢ine yerlestirilirse, ESTAR model elde

edilmektedir,

V= Byt yv | 1-exp(=032,) |+ e, (3.49)

46



(3.49) numaral1 denklem asagidaki gibi ifade edilebilmektedir,
Ay, =gy v 1-exp(-07,) |+, (3.50)

Burada, ¢ = -1 dir. & parametresinin pozitif olmasi ortalamaya donme hareketinin
etkinligini arttirmaktadir. Modelde, ¢ >0 olmas1 halinde y <0 ve ¢+ <0 olmasi
gerekir ki bu durumda siire¢ genel olarak duragan olmaktadir. Bu kosullar altinda

siire¢ birim kok izleyebilir ya da orta rejimde y;, nin kiigiik olmasi halinde patlayan

bir siireg izleyebilir. Ancak y’, biiyiik olmasi halinde duragan dinamiklere sahip

olmakta ve geometrik olarak ergodiktir. ADF testi i¢in bu tip dinamikler olmasi
halinde duragan alternatifine kars1 giicliniin diisiik oldugu elestirisi getirilmektedir

(Kapetanios, Shin, Snell, 2003a, 362).

Geometrik ergodiklik ve bilesik asimtotik duraganlik Tweedie (1975) y1gilim kosulu

ile ispatlanmistir. Bu kosulun kullanimina eklerde yer verilmistir.

(3.50) numarali modelde ¢ =0 oldugu varsayilmistir, bu durumda y; orta rejimde
birim kok izlemektedir. Sifir hipotez ise dogrusal birim kokiin 6zel bir hali olan
$p=0 ve =0 olmast halini sinamaktadir. Alternatif hipotez ¢=0 ve >0
seklinde olusturulur ve y; dogrusal olmayan ancak global duragan ve -2 <y <0 olan

bir siireg izler.

Gecikme parametresi d’nin se¢iminde c¢alismada, d{1,2,...,dmax} icinden dogru
parametre se¢imini saglayacak olan se¢ilmektedir. Uygulamada p gecikme sayis1 test
uygulanmadan 6nce belirlenmekte ve bu secimde standart model se¢im kriterleri ya
da anlamlilik test yontemi kullanilabilmektedir. Dogrusal tek degiskenli modellerde
gecikme uzunlugu se¢imi Ng ve Perron (1995) calismasindan yola ¢ikilarak
yapilabilir. Bu yontem van Dijk, Terdsvirta ve Franses (2000) calismasinda da
oldugu gibi STAR modellerinde kullanilan ydntemdir (Kapetanios, Shin, Snell,

2003a, 365).

¢ =0 ve d=I olmas1 halinde ESTAR modeli (3.50) asagidaki sekli almistir,

Ay, =7y {1 ~exp(-0)7, )} +é, (3.51)

Standart ADF testi, slire¢ duragan olup dogrusal olmamasi halinde yeterince giiclii

olmayacaktir. Bu nedenle gelistirilen test direk & parametresi iizerine
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yogunlagsmaktadir. Sifir hipotezde bu parametre sifir degeri alirken alternatif

hipotezde pozitif deger almaktadir (Kapetanios, Shin, Snell, 2003a, 363). Dolayisiyla

hipotezler,
H,:0=0 (3.52)
H :0>0 (3.53)

seklinde olusturulmaktadir. (3.52) de gosterilen sifir hipotezi y tanimlanmadigi

durumda direk sinamak miimkiin degildir. Bu giicligiin iistesinden gelebilmek i¢in
Luukkonen, Saikkonen ve Terédsvirta (1988) calismasinda uygulanan yontem

izlenmis ve t tipi test istatistigi gelistirilmistir.

ESTAR modele birinci derece Taylor yaklastirmasi uygulanmasi halinde asagidaki

yardimci regresyon elde edilmektedir,
Ay, =6y}, +e, (3.54)
Bu durumda 6 =0 olmasina kars1 ¢ <0 i¢in t istatistigi bulunmaktadir,

tw =8/ se(3) (3.55)

Burada, § & parametresinin EKK tahminidir. s.e.(é‘ ), 5 parametresinin standart

hatasidir. Yardimci regresyon € =0 iken ESTAR modelinin olasilik benzeri (quasi —
likelihood) skor vektoriiniin anlamliligin1 test etmektedir. Duragan bir siirecin

dogrusal olmamaya kars1 dogrusalli§in testinin aksine #,, asimtotik standart normal
dagilima sahip degildir.

(3.52) numarali denklemdeki gibi birim kokiin tanimlandig: sifir hipotezinde (3.55)

de tanimlanan ¢,, istatistigi asagidaki asimtotik dagilima sahiptir.

1 3¢
{4W(1) _EIO W (r) dr}
ty, = (3.56)

N j W (r)dr

Burada W(r), r e [0,1] araliginda tanimli standart Brown hareketidir. ESTAR model

(3.51) alternatif hipotez (3.53) de ¢,, istatistigi tutarlidir.
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Serinin sifir ortalamaya sahip olmamasi ya da dogrusal deterministik trende sahip
olmasi halinde trendden arindirma yada ortalamadan arindirma gerekmektedir.
Asimtotik kritik ¢,, tablo degerleri Kapetanios, Shin ve Snell, (2003a) ¢alismasinda

verilmistir. (3.51) numarali denklemdeki hatalarin serisel bagimli oldugu durumda
dogrusal bigcimde oldugu varsayilmistir. Bu durumda DF(1979) ve Said ve Dickey
(1984) diizeltmeleri ile (3.51) numarali model asagidaki sekli almaktadir,

.
A, =Y AV, +rva{l-exp (=60 )| +e, (3.57)

JAl
Burada &, [1iid(0,0°) dir. =0 kosulunu test eden 7,, istatistigi (3.55) deki ifade
ile benzer hali alir. Burada yine 56 parametresinin EKK tahminidir. s.e.(é' ) , 0

parametresinin standart hatasidir. Bu yardimci regresyonun p gecikme ile

genellestirilmis hali,
L 3
Ay, :ZP,;A%-_; +0y. te, (3.58)
j=1
seklinde yazilabilir.
Kapetanios, Shin ve Snell, (2003a) caligmalarinda (3.57) numarali denklemdeki

dogrusal olmayan ADF regresyonu ele alinmasi halinde, (3.52) numarali denklemle

gosterilen sifir hipotezi altinda (3.58) numarali denklemden elde edilen ¢,, istatistigi

serisel korelasyon olmayan hatalar ile ayn1 asimtotik dagilima sahip oldugunu,

alternatif hipotez altinda ise ¢,, istatistiginin tutarl oldugunu ispatlamaktadir®.

t,, testi i¢in DF testi ile kiiclik Ornekte karsilastirma amaciyla Monte Carlo
simiilasyonu yapilmistir. Bu uygulama sonucunda Onerilen ¢,, testinin y
parametresi dikkate alinmaksizin € parametresinin gorece ufak degerleri i¢in daha
giiclii oldugu goriilmiistiir. Ancak testin giicli € parametresinin aldig1 deger arttikca

diismektedir. € parametresi 1 gibi bir deger aldiginda ise DF testi daha giiglii

ctkmaktadir. Bunun nedeni ise modelin dogrusal hale gelmesidir.

* Ayrintili bilgi igin bkz.. “George, Kapetanios, Yongcheol Shin, Andy Snell. 2003a. Testing for a
Unit Root in the nonlineer STAR Framework. Journal of Econometrics, ¢.112. s.2: 359-379.”, 377-8.
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o’ ve y parametrelerinin veri degerleri i¢in @ arttikca E (e’gy ’Z*‘) azalmakta ve seri

daha az kalicilik gosteren hale gelmektedir. ¢ " serinin t zamandaki kokiinii

gostermektedir. Dolayisiyla seride kalicilik arttikga ADF testine nazaran ¢,, testinin

giicli artmaktadir. Bir¢ok iktisadi zaman serisinde de kalicilik goriilmesi nedeniyle

Onerilen bu testin 6nemi ortaya ¢ikmaktadir.

Benzer bigimde ornek biiytikliigiiniin ¢ok biiyiik olmadigi ve € parametresinin ¢ok
biiyilk olmadigi durumlarda Enders ve Granger (1998) testinin de yapilan
simiilasyonlarda giicii diisiik c¢ikmistir. Bu noktada da dogrusal olmayan TAR
modeller icin gelistirilmis olan birim kok testlerinin dogrusal olmayan STAR

modelleri i¢in uygun olmadigina deginilmistir.
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4. DOGRUSAL OLMAYAN ZAMAN SERILERINDE ESBUTUNLESME

Esik modellerde esbiitiinlesme c¢aligmalar1 duragan olmama ve dogrusal olmama
konularini egbiitiinlesme ile birlestirmislerdir. Dengeye donmedeki dogrusal olmayan
hiz ile tek denklemli esbiitiinlesme iliskisi arastirilmistir. Calismalarda esbiitiinlesme
iligkisinin sinandig1 hatanin sifira yakin oldugu ve hata diizeltme mekanizmasinin

yavas isledigi bir siire¢ modellenmeye c¢alisilmaktadir.

Bu konuda yapilmis olan calismalar incelendiginde Balke ve Fomby (1997)
calismasi ile esik esbiitlinlesme konusunda ilk adim atildigi goriilmektedir. Bu
calismadan sonra ise Lo ve Zivot (2001) calismasi esik esbiitiinlesme ve dogrusal
olmayan ayarlanma konusunda literatiire Onemli katkilar saglamistir. TAR
esbiitiinlesme analizi calismalar1 Hansen ve Seo (2002) ile gelistirilmistir.
Kapetanios, Shin ve Snell (2003b) caligmasi ise dogrusal olmayan STAR model igin

gelistirilmis esbiitlinlesme testini igermektedir.

Bu boéliimde ise uygulamada kullanilacak olan Hansen ve Seo (2002) testinin teorik
yapisinin  agiklanmas1 ile yetinilmeyecek TAR ve STAR esbiitiinlesme

calismalarinda izlenen yontemlere 6rnekler verilecektir.

4.1. TAR Esbiitiinlesme

Balke ve Fomby (1997) calismalarinda iki basamakli yontem ile dogrusal zaman
serileri igin gelistirilmis olan Engle - Granger yontemini kullanmiglardir. Bu yontem
dogrusal olmayan zaman serilerinde esbiitiinlesme iligkisinin  varliginin
saptanmasinda kullanilmaktadir. Egbiitiinlesmenin varliginin sinanmasindan sonraki
basamakta esik davraniginin varligi arastirilmis ve calismalarinda ¢ift TAR (double
threshold autoregression) icin gelistirilmis dogrusal olmama testlerinin bu konuda

kullanilabilecegini gosterilmistir.

Hansen ve Seo (2002) caligmalarinda ML tahmin yontemi kullanarak TAR modeli
tahmin edilmis ve kullanmis olduklar1 algoritma ile esbiitiinlesme vektorii ile esik
vektorii i¢in tarama yapilmistir. Esik etkisinin varligim1 test eden bir yontem

gelistirmislerdir. Bu sekilde model dogrusal VECM halini almaktadir. Sifir hipotezi
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altinda tahmin indirgenmis rank regresyonu araciligiyla miimkiin olmaktadir. Bu
durumda test LM test prensibine dayali kurulabilmektedir. Sifir hipotez altinda esik
parametresinin belli olmamasi halinde ise SupLM test ilizerinden analize devam

edilmektedir.

Seo (2006) calismasinda Balke ve Fomby (1997) ve Hansen ve Seo (2002)
calismalarinda oldugu gibi alternatif hipotezin TAR esbiitiinlesme olmasi halinde
klasik egbiitiinlesme testlerinin giicliniin diisiik olabilecegini belirterek elestirmistir.
Bu gii¢ kaybma Pippenger ve Goering (2000), Taylor (2001) g¢alismalarinda da
deginilmistir.

Hansen ve Seo (2002) calismasinda kullanilan yontem Seo (2006) tarafindan
elestirilmis ve alternatif hipotezde hem dogrusal hem de TAR esbiitliinlesme oldugu
durum ig¢in test gelistirilmistir. Calisgmada dnceden belirlenmis esbiitiinlesme vektorii
ile TVECM tahminine dayali yeni bir esbiitiinlesme testi gelistirilmistir. Seo (2006)
calismasinda egbiitiinlesme icin yeni asimtotik dagilim teorisi ile SupWald test

gelistirilmistir.

TAR egsbiitiinlesme zaman serilerinin genel oldugu kadar lokal seyri ile de ilgilidir.
Esik etkisinin var oldugu rejimler serinin lokal karakteristikleri ile ilgili iken
esbiitlinlesme genel seyir ile ilgilidir. Serilerin genel ve lokal seyirleri dikkate
alindiginda Balke ve Fomby (1997) calismalarinda miimkiin hipotezleri asagidaki

gibi 6zetlemistir,

Tablo 1: Dogrusal Olmayan Esbiitiinlesme Testlerinde Sifir Ve Alternatif

Hipotez Secenekleri
Hipotezler Dogrusalliga karsi esik etkisine sahip olma
Esbiitiinlesme olmamasi Dogrusal, TAR model,
3 3 Esbiitiinlesme yok | Esbiitiinlesme yok
v o Dogrusal, TAR model,
Esbutinlesme olmast Esbiitiinlesme var | Egbiitiinlesme var

Nathan S., Balke, Thomas B. Fomby. 1997. Threshold Cointegration. International Economic
Review. ¢.38: 627-645., 632°den uyarlandu.

Tablodan da goriilebilecegi gibi Hy hipotezinin dogrusal yapi sergilemesi ve
esbiitiinlesme iliskisinin olmamas1 seklinde kurulmasi halinde, alternatif hipotez igin

ic secenek mevcuttur. Bunlar asagidaki gibi siralanabilir;
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1. Dogrusal olmama ve esbiitiinlesme olmama
2. Dogrusal olma ve egbiitiinlesme olmasi
3. Esbiitiinlesme olmasi ve dogrusal olmamadir.

Balke ve Fomby (1997) calismalarinda incelemis olduklari durum ise iigiincii
durumdur. Caligmalarinda oncelikle zaman serilerinin genel yapisini analiz etmisler
ve serilerin esbiitiinlesen olup olmadigini incelemislerdir. Daha sonra ise serilerin
lokal yapisini inceleyerek dogrusal olmayan bir yapi sergileyip sergilememesi ile

ilgilenmiglerdir.

Bu baglamda TAR esbiitiinlesme ¢alismast Root ve Lien (2003) tarafindan
yapilmistir. Calisma Balke ve Fomby (1997) c¢alismasinin gelecek piyasalarin
incelenmesinde uygun oldugunu dngérmektedir. Caligmalarinda gelecek fiyatlar ile
spot fiyatlarin birinci dereceden duragan oldugu ve aralarinda esbiitiinlesme iligki var
oldugu saptanmistir. Ancak uzun donem denge iliskisi incelendiginde ancak bu
dengeden belirli bir oranda sapma olmasi halinde arbitrajin miimkiin oldugu
saptanmigtir. Dolayisiyla Balke ve Fomby (1997) calismalarinda gosterilmis oldugu
gibi gelecek piyasalarda uzun donem dengesinden esik degerinin iizerinde bir sapma

olmasi halinde arbitraj karl1 olmaktadir.

Balke ve Fomby (1997) c¢alismasi esbiitlinlesmenin duragan olmayan zaman
serilerinin uzun donem dengesinin var olmasi halinde beraber hareket
edebileceklerini gostermektedir. Esbiitiinlesme iligkisinin var oldugu degiskenler
ECM ile de modellenebilmektedir. Bu baglamda bir diger nokta ise var olan bu uzun
donem iligkinin tim donemlerde var olup olmadigidir. Ancak her donemde var
olmas1 gerekmemektedir. Dengeden belirli bir oranda sapma olmasi halinde
esbiitiinlesme iligkisinin varhig1 iktisadi aktorleri dengeye dogru yoneltecekken bu
yonelisin faydasi bazi durumlarda maliyetinden diisiik kalabilmektedir. Yani
dengeden sapma belirli bir esik degerin iizerinde ise dengeye doniis (ayarlanma) s6z
konusu olmamaktadir. Bu tip farkli ayarlanma iliskisi stoklar, para balanslari,
dayanikli tiiketim mallari, fiyatlar, istthdam konularinda karsimiza g¢ikabilmektedir.
Benzer sekilde etkin finansal piyasalarda, islem maliyetlerinin varligi, aktif
getirilerinin  ayarlanabilirligi ve arbitraj olasiliklarinin var oldugu bir bant
olusturabilmektedir. Farkli ayarlanma olmasi ayni zamanda politika ¢ikarsamalari

icin de dnem tagimaktadir (Balke, Fomby, 1997, 627-628).
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4.1.1. Balke ve Fomby (1997) TAR Esbiitiinlesme Y ontemi

TAR esbiitiinlesme calismalarinda esbiitiinlesme iliskinin belirli bir aralikta var
olmamakla birlikte dengeden belirli bir miktar sapma olmasi halinde devreye girmesi
tizerinde durulmaktadir. Caligmalarinda denge hatasin1 TAR ile modellemislerdir. Bu
noktada Onemli bir husus ise olusturulan TAR modelinin duraganliginin
saptanmasidir. Denge hatasi esik araliginda rastsal yliriiyiis gibi hareket etse de diger
rejimlerde ortalamaya donme 6zelligi tasimasi halinde duragan stokastik bir siirece

sahip olmaktadir.

y: ve x, gibi iki zaman serisinin denge esbiitiinlesme iliskisine sahip oldugu
varsayilmasi halinde (4.1) nolu denklemde (1,«) esbiitiinlesme vektorii ile asagidaki

sekilde ifade edilebilmektedir,

i
yl+axt:Zt’ Zt:p()ztfl-i_gl

(4.1)
yt+ﬂxt:Bt’ Bt:Bt—l_l—’]t

Burada & ve 7, 1i.d., sifir ortalamal rastsal degiskenlerdir. B, serilerin stokastik
trendini ifade etmektedir. (4.1) numarali denklemde z; degiskeni denge kosulundan

sapmalar1 gostermektedir ve TAR siireci izlemektedir,

Balke ve Fomby (1997) calismasinda,

o _ b [z 57
P ={ . 1 (4.2)
|p|<1 ise p, ‘Zt—l ‘>7/

iligkisini tanimlamustir. Burada y esik degeridir. |z, [<y oldugu siirece z; rastsal

ylriiyiis siireci izlemekte ve sistem denge iliskisine yakinsama gostermemektedir.

Ancak esik degerine ulasilmasi halinde yani |z, | |>  olmasi halinde sistem dengeye

donme egiliminde olacaktir. Bu durum EQ-TAR (Equilibrium-TAR) olarak

adlandirilmis ve,

z, < ise z ., +¢&
Zt :{ t—1 7 t—1 t (42)

zZ, >y ise pz,  +E,

seklinde gosterilmistir. Siire¢, y, —ax, =0 dengesine donme egilimindedir. Bandin

disinda olmasi1 halinde calismada agiklanan bir diger esik esbiitiinlesme ise BAND-
TAR’dir. Bu da EQ-TAR’a benzemekte ancak EQ-TAR’dan farkli olarak uzun
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donem denge iliskisi etrafinda belirli bir araliga donme egilimi olmasi halinde

kullanilmaktadir.

Denge hatasi z;

2427 ise y(l=p)+pz,_, +¢
z,=1—y<z_ <y ise zZ,_,té& (4.4)

t
Z,<-Yy ise _7(1_p)+pzx—1 +é

seklinde ifade edilmektedir. Sistem bandin yani belirlenen denge araliginin disina

c¢ikmasi halinde y, , —ax, =0 dengesine degil bu araliga donme egilimindedir.

Tanimlanmig olan bir diger model ise RD-TAR (return — drift threshold) modeldir.
Bu modelde ise tiim rejimlerde birim kék olmasi halinde denge hatas1 bandin disina
ciktiginda yi8ilim parametreleri nedeniyle siire¢ tekrar banda donme egilimi

gdstermesi durumu i¢in tanimlanmustir’.

(4.2) numarali denklem ile ifade edilen iliskinin daha ayrintili hali asagida

verilmistir,

. 0z <0 ise 1
= ! (4.5)
z,,>0,veya z, <O ise p

Burada | p|<1, 0 ist esik degeri, o alt esik degeridir. Genellikle 6 =—6 olmasi

halinde asimetrik arbitraj vardir ve 6 <0< @ iliskisi mevcuttur. Bu durumda uzun
donem dengesinden sapma iist ve alt esik aralifindaysa uzun dénem dengesine dogru
hareket olmayacaktir. Alt esik degerinden diisiik ya da iist esik degerinden yiiksek
sapma olmasi halinde ise uzun donem dengesine dogru hareket olacag:
ongorilmektedir (Balke, Fomby, 1997, 629). (4.1) numarali denklemle gosterilen
modeller ECM olarak asagidaki gibi ifade edilebilmektedir,

> RD — TAR modeli,

Z, >y ise —U+z,  +E,
z,=4—y<z_ <y |Iise zZ,, +E€,
zZ,,<-y ise H+z,  +E,

seklinde tanimlanmustir.
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Ay, =7z, +o, (4.6)

Ax, =7z +u, (4.7)
burada,

W ==(1-p")B/(B-a), (48)
7 =(1-p")1(B-a), (4.9)
v, =[p1(B-al, ~la/(p-a)h., (4.10)
v, =[1/(B-a)ln -<,), (4.11)
Z, =Y, tax, (4.12)

Olarak tanimlanmaktadir. Uzun donem dengesinden sapma iki esik degeri,

() (i)

(6 <z, <6) arasmda ise, p’ = 1 olacaktir. Buradan hareketle de y” ve »\” sifira

esit olacaktir. Dolayisiyla bu araliktaki uzun donem dengesinden sapmanin herhangi

bir etkisi olmayacaktir.

Denge hatasinin sifirdan farkli kesim noktasi (intercept) ve asimetrik esik etkisine

sahip olmasi halinde,

1+ p (L)z,_, + g, " <z, ,
z, =i+ p" L)z +e™,  0V<z , <6W (4.13)
p 4 p! (L)z,_, + g, 0" >z,

iliskileri yazilabilmektedir. p”(L) gecikmeli degiskenlerin bulundugu polinomlarini
gdstermekte ve & sifir ortalamali, rastsal hata terimidir. z,, z,_, nin degerine bagli

olarak farkli o' standart sapmali otoregresif siiregler izlemektedir. “d” alt indisi hata
diizeltme siirecinde gecikmeyi gostermektedir ve iktisadi aktorlerin ya da politika

yapicilarinin dengeden sapmaya gecikmeli tepki verme olasiligini gostermektedir.
Ancak duraganlik konusunda gerek ve yeter kosullar1 #* ve p“ (L) icin ne olmasi

gerektigi incelendiginde literatiire farkli yorumlar oldugu goriilmektedir (Balke,

Fomby, 1997, 630).
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Chan ve Tong (1985) ve Brockwell, Liu ve Tweedie (1992) calismalarinda genel
TAR modeller i¢in yeter kosullar siralamislardir. Tjgstheim (1990) duraganlik igin
yeter kosul olarak dis rejimlerdeki (outer regimes) koklerin mutlak deger olarak
birden kii¢iik olmasi1 gerektigini gostermistir (Balke, Fomby, 1997, 630). Nitekim
otoregresif katsayr p ’nun 1 olmasi halinde dahi y1§ilim parametresi serinin tekrar
dengeye donmesine neden olabileceginden siire¢ duragan olmayabilir. Yani seri

birim koke sahip olmasina karsin duragan olabilmektedir.

4.1.2. Lo ve Zivot (2001) TAR Esbiitiinlesme Yontemi

Balke ve Fomby (1997) calismasi literatiirde ilk olma Ozelligi gostermesine ve
kullanilmakta olmasina karsin ¢alismada iki 6nemli eksik mevcuttur. Birincisi ¢ok
degiskenli durumu agiklamamasidir. Dolayisiyla ¢ok degiskenli bir sistemde etkisi
olan tiim dinamikleri analize katma konusunda yetersizdir. Bu noktada Lo ve Zivot
(2001) calismas1 6ne ¢ikmaktadir. ikinci eksik ise TAR modelin uygulanmasimin
uygunlugunun testi yani model se¢me silirecinin mevcut olmamasidir ki bu eksik

Hansen (1997, 1999) ¢alismalari ile tamamlanmustir.

Balke ve Fomby (1997) calismasinda da deginilmis olan BAND-TAR modeli,

24 >7, ise ¢(Zt71 - 7);
Az, =<-y<z <y, ise n, (4.14)
Z,, <Y, ise ¢(szl +7)a

seklinde tanimlanabilir. Bu sistemde 7,, i.i.d. hata terimleridir. [-y,y ] ¢alismada
simetrik islem maliyetleri bandin1 gdstermektedir. Dolayisiyla bu bandin disinda
uzun donem iligkiden soz edilememektedir. ¢, —2<¢ <0 aralifinda deger alan
ayarlanma hizin1 gosteren parametredir. |ZH| <y iliskisinin gegerli olmasi halinde z,
degiskeni rastsal yiirliylis siireci sergilemektedir ve bu durumda dengeye yonelisi
gergeklestirecek bir baski olusmamaktadir. Buna karsilik |ZH| >y olmasi halinde z,

duragan AR(1) siireci izlemektedir. incelenen iligkinin bandin disinda yer almasi

halinde z, |, y parametresinden daha biiyiik bir deger almaktadir. Bu durumda veri

t-1°

¢ degerinde ayarlanma hizinin ¢(z, , —y) nispeten kiigiik bir deger olmasi

beklenmektedir (Lo, Zivot, 2001, 536).
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Balke ve Fomby (1997) calismasinda tanimlanmis olan EQ-TAR modeli ¢alismada

asagidaki gibi tantmlanmustir,

zZ,, >, ise ¢z, ,+n,,
AZt = _7/ S Zt—l S 7/7 ise ¢02171 +77t’ (415)
Z, <77, ise ¢1Zt—1 +1,,

Bu sistemde de ¢, =0 ve ¢ <¢, olmasi beklenmekte bdylece uzun doénem
dengesinden biiyiik sapmalarin kiiclik sapmalara nazaran daha az kalicilik géstermesi
beklenmektedir. Bu model tipinde BAND-TAR modelinden farkli olarak |Zt_1| >y
durumu s6z konusu olmasi halinde dengeden sapmalarin belirli bir bant araligina
degil dengeye donme durumu sdz konusudur. Dolayisiyla veri ¢, y, z, degerleri

icin EQ-TAR modeli BAND-TAR modelinden daha az kalicilik igermektedir.

Calismada TVAR modeli ¢, =(q,,,4,,)" olmak lizere,
yU <z, <yY kosulu ile,

g, =a? +0Vq +®Vq  +.+DVg  +e (4.16)

t 2

seklinde tanimlanmaktadir. Burada k, gecikme uzunlugu d, z degiskeni igin

t

(0) 1 (2)

gecikme uzunlugu t=1,....T, j=1,2.3., —0=7" <D < y?P <y =0 ve &

./ serisel

korelasyon olmayan, sifir ortalamali, XY’ kovaryans matrisine sahip hata

terimleridir. z, esik degiskeni duragan esik degiskenini ifade etmektedir. Siirekli
dagilima sahiptir. Gegis degiskeni z, nin bilindigi ancak d gecikme uzunlugunun, k
gecikme uzunlugunun, " ve y® esik degerlerinin bilinmedigi varsayilmaktadir.

Tiim bu bilgilerden hareketle TVAR modeli, yV™" <z, <y kosulu ile,

i k-1 s .
Ag, =a" +Hm%_1 +Z‘P$”%_i+ e, (4.17)

i=1

X k
seklinde ifade edilmektedir. (4.17) numarali denklemde HU) :Z:CI),(,”—I2 ve

i=l1

k
Y = —Z @\ olarak tanimlanmaktadir. Her j rejiminde g, degiskeninin I(1) ve

I=i+1
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esbiitiinlesme vektorii olan f'=(l,—f,) vektoriine sahip olmasi halinde rank
1" =t (4.18)

Ve

)

17 =78 = U 1 ](L—ﬂ» (4.19)

iliskisinden s6z edilebilmektedir. Bu durumda TVECM model ise, y" ™" <z _, <y

kosulu ile,

Ag, =a? +yV g, +Z‘PmA% +e, (5.20)

i=1

seklinde ifade edilebilmektedir. Bu modelde uzun dénem denge iliskisi S'q, rejime

ozeldir (regime specific). TVAR modelinde k=1 ve d=1 olmasi halinde TVECM
modelinde k=0 olacaktir. Bu durumda f'q, esbiitinlesme hatas1 AR(1) ya da TAR

modeli,
V=14 Y =147 - By (4.21)

olmak iizere
B'p,=8"+p"Bp +n (4.22)
seklinde ifade edilmektedir. (4.21) ve (4.22) numarali denklemlerde, 5 = g'a”’,

n' =p e’ iliskileri tanimlanmaktadir. £'p,, her rejimde
‘p(”‘—‘ler(” ﬁ27§j)‘<l olmas1 halinde kararli olacaktir. Kararlilik kosulunun
saglanmasi halinde esbiitiinlesme hatasinin rejime 6zel ortalamasi,

4 (J) )
u = ﬂ' - 4 _ (4.23)
Br” 1-p-

seklinde ifade edilmektedir. p, degiskeninde yigilim etkisini kaldirmak i¢in ECM

terimindeki rejime oOzel sabitlerin ') =—xy" kisit1 ile yazilmasi halinde

TVECM, yV ™" <z <y kosulu ile,

Ag, = (/) (ﬂ g — (1))_,_ (/)’ (4.24)
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halini almaktadir (Lo, Zivot., 2001, 539).

Yigilim etkisi tizerine kisit koyularak olusturulmus olan (4.24) numarali model p,
degiskeninin orta rejimde esbiitlinlesmenin olmadigi ancak yigilima sahip olmayan

I(1) siirecinin s6z konusu oldugu durumu tanimlamaktadir. Bu durumda y* =0 ve

a® =0 durumu s6z konusudur. Bu kisitlar altinda (4.24) numarali model BAND-

TAR yapisinda olmakta ve,

2 . 3 3
z, > ;/( ), ise 7/( )(ZH +y( ))+ €,
1 2 .
Aq, = —}/( )< z,, < 7( ), ise €, (4.25)
1 . 1 1
z, <=1, ise 7" (z,+4")+e,

seklinde ifade edilebilmektedir. (4.25) numarali denklemde esbiitiinlesme hatasi z,

dis rejimlerde kararlidir®. (4.25) numaral denklem ¢’ = p —1 olmas1 halinde,

2 . 3 3
24> 7%, ise ¢ (2 + 4V ) 0,
1 2 .
Az,={-yV <z <y?  ise n,, (4.26)
1 . 1 1
z,, <=y, ise ¢ (z,_1 + ))—Hyt,

ti¢c rejimli BAND-TAR modeli tanimlamaktadir (Lo, Zivot, 2001, 541).

Calismada esas alinan yap1 yukaridaki sekilde aciklandiktan sonra egbiitiinlesme
vektoriinlin bilindigi ve her rejimde aymi oldugu varsayimi altinda esbiitiinlesme
olmamas1 sifir hipotezine karsilik dogrusal esbiitiinlesme alternatifi sinanmaktadir.
Uygulanan testin giicli simanan hipotezler i¢in kurulan modellere bagli olarak
degismektedir. ilk durum esbiitinlesme olmamasi durumunu tanimlayan sifir

hipoteze karsi dogrusal esbiitiinlesmenin sinanmasidir. Bu durumda f
parametresinin  bilindigi esbiitiinlesme hatasinin z, = f'q,, olmast halinde

esbiitiinlesme iliskisinin olmadigini gosteren sifir hipotezinin testi yapilmaktadir.
Pippenger ve Goering (1993) ile Balke ve Fomby (1997) calismalar1t EQ-TAR ve
BAND-TAR modellerinde dis rejimlerde AR katsayilarinin bire yakin olmasi halinde

% Modellerin daha ayrtili ifadeleri igin bkz. “Ming Chien, Lo, Eric Zivot. 2001. Threshold
Cointegration and Nonlinear Adjustment to the Law of One Price. Macroeconomic Dynamics.
Cambridge University Press, c.5. s.4: p 533-576.” sf. 540.
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ya da hata terimleri varyansi banda gore genis olmasi halinde standart birim kok
testlerinin giiciiniin diisiik oldugunu gostermektedir. Lo ve Zivot (2001) ¢alismasinda
esbiitiinlesme olmamast durumu icin ¢ok degiskenli analiz 6nermis olan Horvath ve

Watson (1994) testi (HW) kullanilmistir. Testin uygulandigi model,

k—1
Agq,=a+yz,_ + z D, Agq,_+e€, (4.27)

i=1

seklinde tanimlanmustir. Sifir hipotez » =0 olmasi yani esbiitiinlesme iliskisinin var

olmamasi durumunu incelemektedir. Test istatistigi,
HW = pvar(7)' 7 (4.28)

seklinde tanimlanmaktadir. 7 parametresi, » parametresinin EKK tahmincisidir.
(vary), y  parametresinin  kovaryans matrisinin EKK  tahmincisidir.
Esbiitlinlesmenin olmadig sifir hipotezi altinda HW istatistiginin sinirlayict dagilimi
iki degiskenli Brown hareketinin fonksiyonudur. Horvath ve Watson (1994)
calismasinda bu test i¢in kritik degerler hesaplanmistir. Hata terimleri arasinda
korelasyonun yiiksek olmasi halinde ADF birim kok testinden daha yiiksek giice
sahip oldugu belirtilmektedir (Lo Zivot, 2001, 543).

Daha once de belirtilmis oldugu gibi Balke ve Fomby (1997) ¢alismasinin eksik
kalan noktalarindan biri olan dogrusallik sinamasi Hansen (1997) ve (1999)
calismalarindan faydalanilarak giderilmistir. Lo ve Zivot (2001) calismasinda m
rejim sayisini ifade etmek tizere TAR(m) model i¢in Hansen’in yuvalanmis hipotez

mantigina dayal: testi asagida agiklandigi sekilde uygulanmistir. p, , 6nceden bilinen
[ esbiitinlesme vektoriine sahip degiskenler vektorii olsun. z, = f'q, i¢in TAR(m)

modelinde,
'a =5 ) ! () 4.29
Bq, +p 7 Bq., +n, (4.29)

Modeli her j igin 6’ =5 ve p"’ =y olmasi halinde dogrusal otoregresif bir modeli
ifade etmektedir. Hansen’in anilan yontemi bu durumda TAR(1) modelini
tanimlayan sifir hipotezine karst TAR(m) alternatif hipotezini test etmektedir. Bu test
bazi m>1 i¢in olast tim esik degerlerin sup-Wald test ile sinanmasi ile

uygulanmaktadir. Kullanilan F-istatistigi,
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R - T[ﬁJ (4.30)

seklinde hesaplanmaktadir. Burada S; ve S,, TAR(1) ve TAR(m) modelden elde
edilen hata kareler toplamlar1 (SSR) dir. Hansen (1997) test icin bootstrap metodu
kullanilmasini onermis ve olasilik degerlerini hesaplamistir. Metot tek degiskenli
TAR modelleri igin gelistirilmis olmasina karsin TVECM modelleri igin
genisletilebilir. Bu durumda da VECM sifir hipotezine karsilik alternatif hipotezde
TVECM sinamasi yapilmaktadir. Bu tip stnama yapilmasi ise yine bazt m>1 i¢in test

istatistigi olarak sup-LR istatistigi kullanilarak yapilmaktadir. LR istatistigi,

LR, = T(ln(‘ﬁ‘)—ln(‘im (¢.d)

)) 431)

seklinde hesaplanmaktadir. Burada 3 ve im (];,(:l; ), VECM ve m rejimli TVECM

modellerinden elde edilen hatalarin varyans-kovaryans matrisleridir. Sup-LR
istatistiginin dagilimi ise standart olmadigi i¢in bootstrap yontemi kullanilarak p-

degerleri elde edilmektedir.

Bu adimdan sonra ise modelin tanimlanmasi sorunu gelmektedir. Incelenen dataya
uygun modelin se¢ciminde de ( 6rnegin EQ-TAR ile EQ-TVECM, BAND-TAR ile
BAND-TVECM se¢imi gibi) yine Hansen (1999) calismasinda Onerilen yontem
kullanilmistir. Bu sinama da iki secenek soz konusudur. Ilki modelin kag rejim
icerdiginin sinanmasidir. Ornegin TAR(3) model ile alternatifinde TAR(2) modelin

siandig1 durumda hesaplanacak test istatistigi,

F,, =T(S2 _53] (4.32)

3

seklinde olacaktir. Benzer bigimde TVECM(2) ile alternatif hipotezde TVECM(3)

o

seklinde LR istatistiginden yararlanilarak uygulanmistir. ﬁz(j?,c;’ ) ve 23( 7?,57 )

sinamasl ise,

LR, = T(ln(

2, (7.d)

2,(7.d)

)) (4.33)

TVECM(2) ve TVECM(3) modellerinden hesaplanan hatalarin varyans-kovaryans
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matrisleridir. Bu testlerde de F,3 ve LR, 3 standart olmayan dagilima sahip oldugu

icin bootstrap metodu ile p-degerleri hesaplanmistir.

4.1.3. Hansen ve Seo (2002) TAR Esbiitiinlesme Yontemi

Hansen ve Seo (2002) calismalarinda TAR modele uygulamis olduklart ML tahmin
yontemi vasitasiyla hem esik etkisini hem de esbiitiinlesme vektoriinii beraber
simnamay1 saglayan bir yontem gelistirmislerdir.

Dogrusal bir esbiitiinlesme mekanizmasi su sekilde tanimlanabilmektedir. x,, I(1) ve
p boyutlu zaman serisi olsun. px1 boyutlu bir £ esbiitiinlesme vektoriine sahiptir.
v,(f)=pF'x, 1(0) hata diizeltme terimini gostermektedir. /+1 dereceden dogrusal

VECM asagidaki gibi gosterilebilir,

Ax, = A'X,_(P)+u, (4.34)
Bu denklemde,
1
v, ()
Ax
X_(B)= . (4.35)
1 sz—z
Axtfl

A, kxp boyutlu bir vektor ve k=p/+2 olarak tanimlanmaktadir. X, (f), kxl
boyutunda bir vektordiir. u,, sonlu X =FE(uu/) kovaryans matrisine sahip hata

terimidir ve Martingale fark dizisidir. Tanimlanmasini saglamak i¢in £ ya gore

normalize etmek gerekmektedir. Bir esbiitiinlesen vektdr olmasi halinde uygulanan

yontem £ vektoriiniin bir elemanmmin 1’e esitlenmesi seklindedir. Sistemin iki
degiskenli olmasi (p=2) halinde sorun ¢ikmamasina kargin p>2 olmasi halinde x, nin
elemani lizerinden esbiitiinlesme vektoriine kisit dahil olmasi s6z konusu olmaktadir.
u, hatalarinin 1.i.d. Gausyan siireg izledigi varsaymmu ile (£, 4,X) parametreleri ML
ile tahmin edilir. Bu parametrelerin tahminleri (5, 4,%) olsun u, = Ax, A . (B)
hata vektorleri olsun, (4.34) numaralt modelin y esik parametresi olmak {iizere iki

rejimli TAR esbiitiinlesme modeli olarak tanimlanmasi halinde,
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{vu(ﬂ)ﬂ ise AX,,(B)+u, (4.36)

v, (ﬂ) >y ise AKX, (ﬂ)+ut,
seklinde ifade edilebilmekle beraber asagidaki gibi de yazilabilmektedir,
Ax, = A;Xt—l (ﬂ)dlt (ﬂa 7) + A;Xt—l (ﬂ)d2t (,3, 7) +u,. (4.37)

(4.37) numaral1 denklemde 1(.) gosterge fonksiyonu olmak iizere,

(4.38)

dir. (4.37) numarali denklemin ECM terimi degerine gore tanimlanan iki rejim
vardir. A; ve A, Kkatsayilar matrisi bu iki rejimdeki dinamikleri i¢inde

barindirmaktadir. (4.37) numarali model tiim katsayilarin bu iki rejim arasinda

degisebilmesini saglamaktadir. Esik etkisi sadece 0<P(v,, <y)<1 olmasi halinde

var olmakta diger durumlarda dogrusal esbiitiinlesme haline doniismektedir. Kisit

7, >0 trimming parametresi olmak iizere (4.39) numarali denklemde ifade edildigi

sekilde olusturulmustur,

7Z'0SP(V71S]/)S1—7Z'O, (4.39)

t

(4.35) numarali model hata terimi u; ii.d.,, Gaussian oldugu varsayimi ile ML

yontemi kullanilarak tahmin edilmistir. Gaussian olabilirlik;
u, (A1>A2>ﬂ>7): Ax, — Alet—l (:B)dlz (ﬂ=7)+ AéXt—l (ﬂ)dZI (ﬂ’7)- (4.40)
olmasi halinde,

ML (211,212,2, ,B,}?), L,(4,4,,%,8,7). parametrelerini maksimize eden degerler

olmak iizere,

1 n ’ B
Ln(Al,Az,Z,ﬂ,y):—glog|2|—52ut(Al,Az,Z,ﬁ,y/) 27, (A4, 4,5, B,7), (4.41)
t=1

seklinde ifade edilmektedir (Hansen, Seo, 2002, 296). Onceligin (Al,Az,Z)
parametrelerine verilmesi halinde, (,8,;/) parametreleri sabit tutulup (AI,AZ,Z)

parametreleri icin kisithh ML uygulanmaktadir. Bu durumda asagidaki EKK

regresyonu olusturulmaktadir,
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n n

Wn=(Sx o )a )| (Sxaomiatn) o)

t=1 t=1

) S s )| (S i (o)) )

t=1 t=1

i,(B.7)=u(4(B.7): 4 (B.7).B.7) (4.44)

2(8.7) =5 i (¥ (Br) (445

v, (ﬂ)S)/ ve vH(,B)>7/ alt orneklemleri i¢in (4.42) ve (4.43) numarali
denklemlerde Ax, degiskeninin X, (ﬂ) vektoriinde yazilmis EKK regresyonlaridir
(Hansen, Seo, 2002, 296).

Bu durumda olasilik (Likelihood) fonksiyonu,

L(B.7)=L,(4(B.7). 4 (B.r).2(B.7).B.7)

__ s _Ip
= 210g‘2(,6’,7/)‘ > (4.46)

olmaktadir. ML (ﬁ, ;?), log‘ﬁl(ﬂ, 7/)‘ ifadesinin [  parametresine gore

normalizasyonu kisit1 altinda minimuma ulagtiran parametrelerdir ve kisit,
Ty < n_IZI(xt'ﬁ <y)<l-z, (4.47)
t=1

dir. A, ve A, i¢in ML tahminleri, 4, = 4, (ﬁ,?) ve A, = A, (ﬁ, 7) seklindedir.

(4.46) numaral1 kriter fonksiyon (criterion function) yumusak degildir. Dolayisiyla
maksimizasyonu i¢in geleneksel birinci tiirevden hareketle maksimum nokta arayan
(gradient hill-climbing) algoritmalar uygun degildir. p=2 olmas1 halinde (,6’,}/) iki
boyutlu uzayda tarama uygun olmakta daha yiiksek boyutlu olmasi halinde ise
genetik algoritma (Dorsey ve Mayer 1995) daha uygun goriilmektedir (Hansen, Seo,
2002, 297).

p=2 i¢in uygulanan algoritma asagidaki sekilde ifade edilmistir (Hansen, Seo, 2002,
299);
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1. Dogrusal # tahminine bagh olarak [y,,7, ]| ve [8, .8, ] i¢in tarama olusturulur.

2. Bu taramada (4.37), (4.38) ve (4.39) numarali denklemlerde tanimlandig1 sekilde

her (,B,)/) degerleri i¢in, 1:11 (ﬁ,y), 1:12 (,8,7) ve f)(,b’,;/) hesaplanir.

3. Bu taramada log‘ﬁ(ﬂ, 7/)( ifadesinin en diisiik degerine yakinsayan (,8,;/)

degerleri cinsinden (,@, }9) bulunur.

A

4, i:z(/?,y), 1311:1?11(,5',;7), ,?12=A2(/§,y) ve u(ﬂy) elde edilir.

Ucgiincii adimda log-likelihood fonksiyonunun i¢cbiikey olmamas: halinde minimum
olan (ﬁ,y?) parametrelerinin tek olma garantisi yoktur. Dogrusal modellerde, ,B
parametresi f parametresine n oraninda yakinsamaktadir. Ayni sekilde y, y
parametresine n oraninda yakinsamaktadir. Bu nedenlerle TAR esbiitiinlesmede
(,5’, 7) degerlerinin (ﬂ,y/) degerlerine yakinsayacagi varsayimi da gercekei bir
varsayimdir. Bu durumda, 1211 ve 212 egim tahminleri geleneksel normal asimtotik
dagilima £ ve y parametrelerinin bilinmesi halinde uyacaktir. Bu nedenle de

standart hatalar bu parametre tahminleri i¢in elde edilebilir.

4.1.3.1. Esigin varhgimin testi
Sifir hipotezi dogrusal VECM modeli tanimlasin, alternatif hipotez de iki rejimli

TAR modeli gostersin,
Hy : Dogrusal VECM model (4.34) 1 gostersin
H, : Iki rejimli esik model (4.36) ya da (4.37) gdstersin

Bu durumda bu modeller yuvalanmis modellerdir. Hy A; = A, durumunda H; i¢inde
yer almaktadir. Tkinci durum da ise sifir hipotezi dogrusal esbiitiinlesme, alternatif

hipotez ise TAR esbiitiinlesme olarak olusturulsun,
Hy: Dogrusal esbiitlinlesme
H;: TAR esbiitiinlesme

Bu tip model bazli istatistiksel testlerin segilme nedeni dogrudan model
karsilastirmaya izin vermesi ve modeller arasi ayrim yapmada yiiksek giice sahip

olmasidir. Alternatif olarak Tsay (1989) ve Tsay (1998) calismalarinin parametrik
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olmayan dogrusal olmama testleri de gerek tek degiskenli gerekse ¢ok degiskenli
durumlarda kullanilabilmektedir. Ancak hem Balke ve Fomby (1997) hem de Lo ve
Zivot (2001) simiilasyon g¢aligmalarmin gdstermis oldugu gibi bu tip parametrik
olmayan testler karsilagtirmali model bazli testlerden daha diisiik giice sahiptir.
Hansen ve Seo (2002) ¢alismalarinda LM istatistigi kullanmaktadirlar. Baglica neden
hesaplama kolaylig1 olmakla birlikte ikinci neden ise LR ya da Wald tipi testlerin

kisitsiz modelin parametre tahminleri i¢in dagilim teorisi gerektirmesidir.

4.1.3.2. LM Test Istatistigi

(ﬂ, }/) bilinsin ve sabit olsun. Hy hipotezi altinda model,

Ax, = A'X,_(B)+u, (4.48)
H, hipotezi altinda,

Ax, = AX, (B, (Boy )+ X (B, (Boy )+, (4.49)

olacaktir. Veri (,8,7) olmas1 halinde modeller dogrusaldir. Dolayisiyla ML ile EKK

sonuglart birbirine esit hale gelecektir. (4.48), (4.49) numarali model iginde
yuvalandigi i¢in ve modeller dogrusal oldugu i¢in (4.49) numarali modelden

hareketle degisen varyansa saglam olan LM-tipi istatistik hesaplanabilir. X, (ﬂ , 7/) ve
X,(B,7), X._(B)d, (B.7) ve X, (B)d,(B,7) satirlarmdan olusan matrisler olsun.
&(B.7) ve &(B.y) ise , ® X, (B, (B,7) ve i, ® X, (B)d,,(B,7) saurlarndan
olusan matrisler olsun. #, tanimlanmis olan dogrusal modelde hata vektoriidiir ve

asagidaki dis ¢arpim matrisleri (outer product matrices) yazilabilir,

!

M (B.y)=1,8X,(B.7) X,(5.7) (4.50)
M,y (B.7)=1,®X,(.7) X,(B.7) 4.51)
ve

Q(B.7)=E(B.7) &(B.7) (4.52)
Q,(B.7)=&(87) &(B.7) (4.53)
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Bunlardan hareketle vec 1:11(,8, ¥) ve vec 1212 (B,7) icin, Eicker —White kovaryans

matrisi tahmincileri 171 (B,y) ve 172 (f,7) asagidaki gibi tanimlanabilir,

Vi(B.y)=M,(B.7) QB M, (B.y) ", (4.54)
V(B.y) =M, (B 1) (B )M, (B.7) ", (4.55)

bu kovaryans matrisleri asagidaki de§isen varyansa karsi saglam olan LM-tipi

istatistige yaklagsmaktadir (Hansen, Seo, 2002, 300),

LM(B,y)=vec(A (B, 1)~ A (B )TV (B, 1)+ Vy(B, 7))

: : (4.56)
*vec(Al (ﬂa 7/) - Az(ﬁay))

f ve y parametrelerinin bilinmesi halinde test istatistigi (4.56) numaral

denklemdeki gibi olacaktir. Bilinmemesi halinde ise LM isttistigi Hy hipotezinden

elde edilen noktalar i¢in (4.56) numarali denklemdeki gibi olusturulacaktir. S

parametresinin sifirda tahmini 3 dir ancak y icin sifir hipotezi altinda herhangi bir

tahmini mevcut degildir. Birlesim - kesisim kuralina (union —intersection principle)

bagli olarak Davies (1987) ¢alismasinda asagidaki istatistigi dnermistir,

SupLM = sup LM(S,7) (4.57)

7LSY<ry
Bu test i¢in tarama alan1 y, , v, | nin % x, kadar1 olmasi ve y,, parametresinin % (1-
7,) kadar1 olmas: diisiliniilerek [ 7L,7/U] olarak belirlenir. Bu (4.39) numaral kisiti

gecerli hale getirmektedir. Andrews (1993) c¢alismasinda 7, parametresinin test

edilmesi i¢in sifira ¢cok yakin bir deger almamasi gerektigini ¢iinkii bu durumda

giiciiniin distiigiini vurgulamistir. Yine bu calismasinda 7z, degerinin 0,05 ile 0,15
arasinda secilmesi Onerilmistir. Ayrica Andrews (1993), Andrews ve Ploberger
(1994) calismalarinda LM(,B, y) degerlerinin istel agirlikli ortalamalarimin daha
yiiksek giice sahip olacagi vurgulanmistir. S, esbiitiinlesme vektoriin 6nceden
bilinmesi halinde £, S, degerini alacak ve test (4.57) numarali denklemde goriilen

sekilde olacaktir. Bu durumda test istatistigi de,

SupLM’ = sup LM(A,,7) (4.58)

7LSr<ry
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olmaktadir. Caligmada kritik degerlerin hesaplanmasinda ise bootstrap metodu

kullanilmustir.

4.2. STAR Esbiitiinlesme

4.2.1. Dogrusal Olmayan STAR ECM

Kapetanios, Shin ve Snell (2003b) calismalarinda global duragan STAR siirecine
sahip iken egbiitiinlesmenin varligin1 smmamak icin bir test gelistirmislerdir.
Calismada VAR modelinin kurulmasimin ardindan, STAR ECM mekanizmasi
olusturulmus ve bu adimdan sonra genellestirilmis dogrusal olmayan STAR ECM
kurulmustur. Dogrusal olmayan birim kok ¢alismalarina yer verilmis olan bdliimde
ayrintili olarak incelenmis olan Kapetanios, Shin ve Snell, (2003a) caligmalarinda
Onerilen test esbiitiinlesme parametrelerinin bilinmesi halinde esbiitiinlesme testi
olarak da kullanilabilmektedir ancak bu ¢alismalarinda basli basina bir esbiitiinlesme

testi olusturmuslardir.

Kapetanios, Shin ve Snell (2003b) ¢alismasinda esbiitiinlesme iligkisine kars1 global
duragan ESTAR siirecini test etmislerdir. Dolayisiyla hipotezler esbiitiinlesme yok
ve alternatifinde de duragan ESTAR esbiitiinlesme seklinde olusturulmustur. Test ise
dogrusal olmama derecesinin ayarlanma hizini gosteren parametrenin anlamliliginin

testi seklindedir. Iki test istatistigi hesaplanmistir. Birincisi ¢,,,.,, (dogrusal olmayan
ESTAR ECM regresyonundan elde edilen t tipi test istatistii.) ve ¢,,,. Engle ve

Granger (1987) dogrusal esbiitiinlesme istatistigine es, dogrusal olmayan test
istatistigidir. Yapilan Monte Carlo ¢alismasi1 Engle ve Granger (1987) testine nazaran

daha giiclii oldugu ve daha iyi ornek 6zellikleri oldugunu géstermistir. ¢,,,.,, testi,

parametre tahmincilerinin esbiitiinlesme regresyonunda zayif igsel olmasi halinde
dogrusal ve dogrusal olmayan Engle ve Granger (1987) testleri karsisinda daha iyi
sonug verdigi ortaya ¢ikmistir.

Dogrusal esbiitiinlesme analizinde dogrusal regresyon,

Y, =P, +u, (4.59)
seklinde tanimlansin. Burada,

(4.60)

AX, =v,
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olmast halinde, y, I(1) siirecine sahip bir degisken olsun. x,, kx1 boyutunda I(1)

degiskenler vektoriidiir. Hata terimleri (“zth' )’ genel duragan bir siire¢ izledigi

varsayllmaktadir. Ayrica u, AR(1) siireci izlemektedir.
Au, = pu, | +é¢, (4.61)

g, iid., sifir ortalamali o’ sonlu varyansa sahip bir siiregtir. x,, & ye gore zayif
digsaldir. Bu dogrusal durumda p=0 ise y, ve x, esbiitiinlesen degildir. p <0 ise
aralarinda esbiitlinlesme iligkisi mevcuttur. Egbiitiinlesme sinamas1 Engle ve Granger

(1987) ¢alismalarinda 6nermis olduklar1 yontem esas alinarak uygulanmaistir.

Au,=pui,_ +& 4.62
t t—1 t

(4.59) numarali denklemden elde edilen hatalar, @, =y, — ﬁ'xt elde edilir. ,3, p

parametresinin EKK tahminidir. Alternatif test yontemi ise (4.59) numarali
denklemin birinci farkin1 alarak ve (4.61) numarali denklem ile birlestirerek

yapilmaktadir. Buradan da asagidaki denklem elde edilmektedir,
Ay, = f'AX, + pu, | +¢, (4.63)

p=0 1ise (4.63) sadece bir fark almayi gerektiren dogrusal bir regresyona

doniigmekte ve aralarinda bir esbiitiinlesme iligkisinin olmadigina isaret etmektedir.

Bu durumda (4.64) numarali regresyonda p =0 ile p <0 hipotezlerinin tek tarafli t

testi ile sitnanmasi yeterli olmaktadir.
Ay, = fAX, + pu,  +&, (4.64)

(4.63) numarali denklemden hareketle ECM tipi test yapilarak hatalar ile test
yapilmaksizin esbiitiinlesme incelenebilmektedir. ECM tipi test yapma nedeni Engle
ve Granger (1987) testine nazaran ¢ok daha yiiksek giice sahip olmasidir.
Kapetanios, Shin ve Snell (2003b) calismalarinda ise bu testlere ek olarak dogrusal
olmamay1 da i¢ine alan bir yontem gelistirilmistir. Bu durumda asagidaki genel

model ele alinmaktadir,

Au, =F(u,)+e, (4.65)
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F(.) fonksiyonunun c¢esitli formlar1 diisliniilebilecegi gibi yapmis olduklar1 ¢alisma
F(.) fonksiyonunun 6zel bir hali olan ESTAR fonksiyonel formu ile ilgilenmektedir.
Dolayistyla,

Flu,)=yu,,(1-¢ ") (4.66)
durumu incelenmektedir. Bu durumda (4.65) numarali denklem,
Au, =yu, (1 — e ) +é, (4.67)

halini almaktadir. Kapetanios, Shin ve Snell (2003a) calismalarinda € >0 ve
—2 <y <0 oldugu stirece u, hatalarinin (4.67) numarali denklemde geometrik olarak

ergodik ya da global duragan oldugu gosterilmistir. (4.64) ve (4.67) numarali
denklemler birlestirildiginde,

Ay, = yu, (1 e ) + BIAX, +é, (4.68)

elde edilmektedir ki bu da dogrusal olmayan bir STAR modelidir (Kapetanios, Shin,
Snell, 2003b, 3-4). Kapetanios, Shin ve Snell (2003a) testinde esbiitiinlesme
olmadigint gosteren sifir hipotezi ve alternatifi olan dogrusal olmayan ESTAR

esbiitlinlesme hipotezleri asagidaki gibidir,
H,:0=0 (4.69)
H,:650 (4.70)

@ parametresinin pozitif deger almasi u,  ’in duraganlifina isaret etmektedir.
Dogrusal olmayan STAR ECM modelinde (4.68), S ve y parametreleri sifir

hipotezi altinda tanimlanmamistir (Kapetanios, Shin, Snell, 2003b, 5). Bu sorunun
coziimleri genellikle tanimlanamayan parametreler sorunu cikarmakta ve ¢oziim
olarak da genellikle f ve y parametrelerinin miimkiin degerleri i¢in test istatistigi
hesaplayarak coziilmeye calisilmaktadir. Ancak zayif igsellik ve hata terimlerinde
serisel bagimlilik olmasi halinde basarisiz olmasi nedeniyle bu yaklasim zaman serisi
modellerine biraz kisith bir kullanim alan1 bulmaktadir. Zayif digsallik varsayiminin
esnetilmesi halinde, dogrusal olmayan STAR modeli (4.59), (4.60) ve (4.67)

numarali denklemlerdeki gibi tanimlansin. Basta sadece v, ve &, hatalarinin arasinda

es zamanli (contemporaneous) korelasyon oldugu varsayimindan hareketle,
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g =7n'v,+e =1AX, +e, 4.71)

burada e hatalar1 i.i.d. ve sifir ortalamali sabit varyanshdir. Bu durumda (4.59),

(4.67) ve (4.68) asagidaki gibi birlestirilebilir,

y,=a'x, +u, (4.72)
A =yu, (1 — e ) +e, (4.73)
Ay, =i, (1—@9“?‘5 )m'AX, e, (4.74)

burada o=+ dir. (4.72) ve (4.74) modellerinin tahmini sifir hipotezi altinda
olmas1 halinde (4.72), (4.73) ve (4.74) numaral1 denklemler (4.59), (4.67) ve (4.68)
numarali denklemler ile esit olacaktir. Bu nedenle (4.59), (4.67) ve (4.68) numarali
denklemlerden elde edilen dogrusal olmayan esbiitiinlesme istatistiklerinin asimtotik
bos dagilimi (4.72), (4.74) ve (4.75) numarali denklemlere esit olmaktadir
(Kapetanios, Shin, Snell, 2003b, 5). (4.68) numarali denklemde yer alan & hata

terimlerinin serisel korelasyonlu oldugu ve bu serisel korelasyonun sonlu p

gecikmeye sahip dogrusal AR bi¢ciminde oldugu varsayilirsa,
) P
Au, =yu, (1—676‘””] )+Z¢)}.Aut7j +7, (4.75)
j=1

olugsmaktadir. Burada 7, i.i.d. ve sifir ortalama etrafinda degisir ve sabit varyanshdir.
(4.75) ile (4.69) numarali denklemlerin birlestirilmesi halinde,

2 b
Ay, = f'AX, +yu, (1 —e M ) + Z (ijuH +7,
J=1
4.77)

P
00y, + DX, H,

j=1 j=1

M*u

= f'AX, +yu, (1 —e 0 )+

~
Il

elde edilir. Burada, 4, =—¢, /3 dir. Said ve Dickey (1984) ¢alismasinda da deginildigi

gibi (4.76) numarali denklemde & =0 sifir istatistiginin test edilmesinde serisel

korelasyon olmayan hatalarin var olmas1 durumu ile ayni sonug elde edilmektedir.

Sonug olarak (4.71) numarali modeldeki gibi es zamanli korelasyon olmasi ve (4.75)

numarali denklemdeki gibi serisel korelasyon olmasi durumu (4.68) numarali
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denklemde birlestirilirse, asagidaki genel dogrusal olmayan ESTAR ECM model
elde edilmektedir,

2 ' P
Ayt S (1 B e_g”/*l ) * a,AX’ + Z (D./Ayt—j + z ﬂ“./"Axt—j +e, (4-77)
J=1 Jj=1

Burada e, 1i.i.d. siireci izler ve (4.77) numarali denklemdeki tiim parametre

tahmincileri zayif digsaldir. Tiim bunlarin 6zel durumlari tanimlamasindan yola

cikarak genellestirilme yapilmasi halinde, veri yaratma siireci z, :( Y, X, )’ olsun,

p+1 fark diizeyinde genel VAR modeli,
p+l

z, =Y @z, +¢, t=12..T (4.78)
i=1

olarak tanimlanir. Burada ¢, i=1,...,p+1, ve (k+1)x(k+1) boyutunda bilinmeyen
parametreler matrisidir. &, 1.1.d. (O,Z)olan hata siireci vektoridiir ve X, pozitif
tanimh (k+1)x(k+1) boyutlu matristir. Baslangi¢ degerleri Z, E(zf p,...,zo) veridir.

VAR (p+1) model (4.79) ECM vektor formunda,

P
Az, =Tlz , +Y T Az, +e, =12..T (4.79)

i=2
olarak yazilabilir. Calismanin temeli y, degiskeninin x, k-vektor ve z, ile Z; n

gecmis degerlerine bagli olarak modellenmesidir. Hata terimi & ’nin z, ile

!
B , .
&g = (gyt,gxt) ve varyans matrisi olan

2= (% Gj (4.80)

o (o3

Xy xx

olarak parcalarina ayrilmasi halinde &, ve ¢, terimleri ile asagidaki gibi ifade

edilebilir,
£,=0,Y &, +e (4.81)

(4.81) numarali denklemde, e, [1iid(0,0.), o’ any—ayxz_]a ve e

x [

g, den

bagimsizdir. (4.81) numarali denklemi (4.79) numarali denklemin i¢ine yerlestirince,

[1, =0 varsayimu ile,
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!

M=(z.IT,).T, =(7,.I",) si=L...p (4.82)
olarak ayristirilirsa, Ay, i¢in asagidaki kosullu ECM modeli elde edilir.
p
Ay, =rm,z,  +0'Ax, + Z WAz, +e, (4.83)
i=1
Bu durumda Ax;, i¢in marjinal VAR modeli,

)4
Ax, =Y T Az  +¢, (4.84)

i=1

seklinde olusturulmaktadir. Burada, i =1,..., p iken o= Z; o, ve yi=y,—oT,
dir. [], =0 varsaymmi x, siirecinin (4.83) numarali denklemin parametreleri i¢in

zay1f digsal oldugu anlamina gelmektedir. Bu nedenle y, ve x, arasinda en az bir

esbiitiinlesme iliski mevcuttur ancak (4.83) numarali denklemdeki parametreler
(4.84) numarali denklemdeki parametrelerden bagimsizdir. Degisme dis1 (variation

free) (4.83) numarali denkleme
Tz, = P(J’H _:B'XH) = pu,, (4.85)

yerlestirilir ve (4.67) numarali denkleme STAR ECM uygulanirsa asagidaki
genellestirilmis dogrusal olmayan ESTAR ECM model elde edilmektedir,

2 )4
Ay, =y, (1= "5 )+ @bx, + D pinz, +e, (4.86)
i=1
uygulamada Ay, ve Ax, i¢in farkli fark dereceleri ile ¢alisilabilmektedir (Kapetanios

Shin, Snell, 2003b, 6-7).

4.2.2. STAR Esbiitiinlesmenin Test Edilmesi

(4.86) numarali denklem ile gosterilen genel dogrusal olmayan STAR-ECM modeli
icin iki tip esbiitiinlesme testi onerilmektedir. Engle ve Granger (1987) ve Balke ve
Fomby (1997) c¢alismalarinda tanimlanan yontem izlenmekte ve sonrasinda hata

tabanl iki basamakli yaklasim ile birlestirilmektedir. Ilk adimda hata terimleri, (4.59)
numarali denklemden &, =y, —f'x, elde edilmektedir. ikinci adimda y

parametresinin tanimlanmamig olmasi nedeniyle ortaya ¢ikan Davies probleminin
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¢Ozlimii i¢in Kapetanios, Shin ve Snell, (2003a) ¢alismasinda gelistirilen yontem

izlenir ve (4.56) numarali denklem asagidaki gibi genisletilir,

p
Ay, =6u  +0'Ax, + Y WAz,  +e, (4.87)

i=1
(l—e"g”‘z’1 ) terimine @ =0 sifir hipotezi altinda birinci derece Taylor yaklastirmasi

uygulanir (Kapetanios, Shin, Snell, 2003b, 7).

(4.87) numarali denklemdeki hata terimleri tahmini olan #, kullanilarak 6 =0
(esbiitiinlesme olmamasi) 6 <0 (dogrusal olmayan ESTAR esbiitiinlesme) olmasi
durumu t-istatistigi ile test edilebilinmektedir. 6 =0 igin t-testi yapilmasi halinde

tvrey asagidaki gibi hesaplanmaktadir,

A3
__u,04Ay (4.88)

t =
NLECM ’
/ A2 A3 A3
< u—lQ]u—l
'

ayrica, @, =(dg,...liy, ), O =L—-S(S)'S",  S=(AX,AZ,,...AZ_,),

!

AX:(AXI,...AXT),, AZ  =(Az,,..Az; ), i=Ll..,p Ay:(Ayl,...AyT)’ olmasi

1

halinde,

2
T n p
Gr=T" Z(Ayt — 00 — A, + Z(ﬁi'Azt_ij (4.89)
t=1

i=1

clde edilir. Burada, &, ®, @,, i=1,...,p olmak iizere, J,w, ¢, i=1,...,p parametrelerinin

EKK tahmincileridir. Alternatif olarak dogrusal Engle ve Granger (1987)

esbiitiinlesme testine benzer ¢,,,.. adl test yapilmaktadir. Bu testin test istatistigi

asagidaki gibi tantmlanmaktadir (Kapetanios, Shin, Snell, 2003b, 8),

0’ O,Al
by =~ (4.90)
NLEG 6_2uA31Q21231
ve i=1,...,p ise,
A = (Ady ..., Adly ) (4.91)
0,=1,-AU,(AUAU,) AU, (4.92)
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AU, =(Ai,...,Ad,) (4.93)

A, = (Ady s ALy ) (4.94)

seklinde tanimlanmak tizere asagidaki denklem yardimui ile hesaplanmaktadir,

p
A, =80+ ) oA, + ¢, (4.95)
i=1
burada,
T n p 2
6'20 = TIZ(A@ —5&3_] —Z(Z)im?,_ij (4.96)
t=1 i=1

dir. 5‘,@, 0, parametrelerinin EKK tahminleridir.

Teorem 3.1. Dogrusal olmayan genel ESTAR ECM modeli (4.86) numarali
denklemde tanimlandigi gibi olsun. (4.69) numarali denklemde sifir hipotezinde
gosterildigi gibi (4.88) ve (4.90) numarali denklemde tanmimlanmus olan  ¢,,,.,, ve

tvrc 1statistigl asagidaki asimtotik dagilim ozelliklerine sahiptir (Kapetanios, Shin,

Snell, 2003b, &),

Ineen = M (4.97)

N J‘ B(r)°dr
j B(r)’dB(r)

taiee = (4.98)

(l + T'T) \ /J.B(r)6 dr

burada = isareti zayif yakinsamay1 gostermektedir.

B(r) =W (r)- w(r)'( [ w(r)w(r)') ( [ w(r)W(r)) (4.99)

T= ﬁ w'(r)w(r)dr} {j- w'(r)W(r)dr} (4.100)

burada W(r) ve w(r) bagimsiz sayil (scalar) ve standart, »e[0,1] de taniml, k

vektor Brown hareketidir.(4.70) numarali denklemde gosterilen alternatif altinda
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turew V€ e 1statistikleri negatif sonsuza yakinsar (Kapetanios, Shin, Snell,

2003b, 9).

(4.59) numarali denklemdeki deterministik bilesenlerin birbirine uymasi igin

regresyon sabit icerecek sekilde,

Y, =a,+ X, +u, (4.101)
ve hem sabit hem de trend bileseni icerecek sekilde kurulmustur,

v, =a,+at+ X, +u, (4.102)

(4.101) ve (4.102) numarali denklemler takrar yazilirsa (*) ortalamadan arindirilmis
ve (+) indisi de trendden arindirilmis serileri gostermek tizere (4.103) ve (4.104)

numarali denklemler elde edilir.
y: = ,B'xj + u: (4.103)
v, =p0'% +u (4.104)

Bu durumda ¢,,,.,, ve t,,; istatistikleri asagidaki sekilde elde edilir. (4.103) ve

(4.104) numarali denklemden elde edilen hata terimleri ile asagidaki denklemler

olusturulur,
p-1

Ay, =1, +@'Ax; + D wiAz, +e, (4.105)
i=1
p-1

Ay, =i+ @'AX] + D yiAz] +e, (4.106)
i=1

Burada,

i, =y, - B'x, (4.107)

ve

u' =y = px; (4.108)

turey 1statistifi  (4.105) ve (4.106) numarali denklemlerde yer alan 6 =0 icin t
istatistigi ile elde edilir. #,, . istatistigi de benzer bigimde elde edilmektedir. Sifirdan
farkli yigilima sahip bir regresyon ic¢in (4.101) ¢,,.., Ve t,; istatistiklerinin

asimtotik dagilimlar1 (4.97) ve (4.98) numarali denklemlerdeki gibi olacaktir. Ancak
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W(r) ve w(r) ortalamadan armdirilmis r €[0,1]de tanimhi W (r) ve Ww(r) Brown
hareketi ile degisecektir. Ayni sekilde yigilim ve dogrusal trendin sifirdan farkl
oldugu durumda (4.102) W (r) ve w(r) trendden ve ortalamadan arindirilmig W(r)
ve Ww(r)olarak gosterilen Brown hareketi ile yer degistirecektir (Kapetanios, Shin,

Snell, 2003b, 10). t,,,cpr V€ tyzey 1statistikleri i¢in asimtotik kritik degerler

calismada verilmistir (Kapetanios, Shin, Snell, 2003b, 15).
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5. TURKIYEDE UCRET VE URETIM ILISKISININ ANALIiZi

Bu boliimde ilk olarak analiz yontemi olan TAR esbiitiinlesme konusunda literatiirde
yer alan calismalar hakkinda kisaca bilgi verilecektir. Ikinci alt baslikta iicret ile
iiretim iliskisinin incelendigi calismalarla ilgili literatiir hakkinda bilgi verilecektir.

Son olarak da yapilmis olan Tiirkiye analizinin sonuglar tartigilacaktir.

5.1 TAR Esbiitiinlesme Analizi Literatiirii

TAR esbiitiinleme analizi Hansen ve Seo (2002) calismasinda onerilen yontem
baglaminda gelistirilmistir. Bu yontem genellikle faiz oranlari, faiz oranlarinin vade
yapist ve enflasyon konularinda incelemelerde kullanilmistir. Hansen ve Seo (2002)
calismasini temel alan bu calismalarin ortak bir noktasi da esbiitiinlesme analizinin
ilk adim1 olan birim kok sinamasinin tiim ¢aligmalarda geleneksel birim kok testleri
ile gergeklestirilmis olmasidir. Calismalarin  bazilarimin  sunumunda sayisal
ayrintilara basvurulma nedeni uygulamada elde edilen sonuglarin ve cesitliligin

gosterilmek istenmesindendir.

Hansen ve Seo (2002) calismasi esas alinarak yapilmis olan ilk analiz Root ve Lien
(2003) calismasi olarak karsimiza c¢ikmaktadir. Calismasinda esik esbiitiinlesme
sisteminde etki-tepki analizini dogal gaz gelecek piyasasi (future market) iizerine
incelenmistir. Genellestirilmis etki-tepki fonksiyonu yardimiyla hem sokun

biiylikliigii hem de serilerin ge¢misi ile ilgili bilgiler elde edilmistir.

Bu piyasada digsal bir sok olmasi halinde uzun dénem dengesine donme egilimi
arastirilmistir. Esik etkisine sahip bir sistemde, sistemin dissal bir soka verecegi
tepkinin incelenmesi miimkiindiir. Bu incelemenin yapilma yontemi ise etki tepki
analizidir. Dogrusal olmayan modellerin 6zellikleri nedeniyle soklarin biiytikliigline

ve gerceklesme zamanina gore etki-tepki analizi sonuglart farklilik gostermektedir.

Calisma sonucunda dogal gaz piyasasinda gelecek kontratlar1 uzunlugunun
genellestirilmis etki-tepki fonksiyonunun olusturulmasinda 6nemli etkiye sahip
oldugu sonucuna varilmistir. Yapilan kontratlarin dénemi uzadikca digsal bir sokun

sonucunda sistemin dengeye donme hizinin diistigii goriilmiistiir.

79



Bajo-Rubio, Diaz-Roldan ve Esteve (2006) hiikiimetlerin biit¢e agiklar1 belirli bir
degerin {lizerine ¢ikmasit halinde miidahale etmesi gerekecegi diisiincesinden
hareketle hiikiimet harcamalar ile gelirler arasinda dogrusal olmayan esbiitiinlesme
analizi yapmuslardir. Bu baglamda Ispanya’da biitce agigmin siirdiiriilebilirliligi test

edilmistir.

1964-2003 doéneminde yillik verilerle, 1982:01-2004:01 doneminde ii¢ aylik veriler
ile incelenmistir. Ilk etapta DF, PP, Ng-Perron ile birim kdk analizi yapilmustir.
Yillik verilerle incelenen donemde esik esbiitiinlesmeye isaret eden sonuglar elde
edilmistir. f =1 olarak sabit tutuldugunda dogrusal esbiitiinlesme reddedilmistir.
Tahmin edilen esik degeri 5,30 olarak bulunmus. w, =gr, —rev, (biitge agigr)
Dolayistyla hiikiimet harcamalar1 gelirlerinin %5,30 tizerinde olmasi halinde ilk
rejim gergeklesmektedir. Baska bir deyisle biitge aciginim GSYIH’ya oranini %5,30
istlinde olmasi halinde ilk rejimde yer almaktadir. Bu rejim %13’liik gozlem sayisini
iceren olagandist rejimdir. Gozlemlerin %87’sini iceren diger rejimin ise biitce
acigmin  GSYIH’ya oraninin %35,30 altinda kalmasi durumunda gerceklestigi
gorilmiistiir.

Ceyreklik veride 1se fp=1,02, y=1,41 sonuclar1 elde edilmistir. Gézlem degerlerinin

birinci rejim %84, ikinci rejim %16’sm1 igermektedir. VAR modellerinde, yillik

verilerle bir gecikme ¢eyreklik verilerde iki gecikme uzunlugu belirlenmistir.

Aslanidis ve Kouretas (2005) Yunanistan’da paralel ve resmi doviz piyasalarinin

incelendigi calismada kisa ve uzun donem iliskisi TVECM ile test edilmistir.

Her iki veri de logaritmast alinarak analiz yapilmistir. Birim kok analizinde ERS
(1999) calismasinda gelistirilen DF-GLS testi uygulanmistir. Bu testin yani sira
KPSS testi uygulanmustir. Serilerin farki alinarak birim kok analizi yapilmistir. Her
bir doviz kuru igin Ae, =100%*(e,—e,,) doniisimii uygulanarak her bir para

biriminin bir 6nceki doneme gdére nominal getiri orani % olarak alinmustir.

[k olarak dogrusal VECM uygulanmis ve maksimum gecikme uzunlugu ii¢ olarak
secilmistir. Ugiincii gecikme anlamsiz oldugu icin iki gecikme uzunlugu ile elde
edilen sonu¢ kabul edilmisti. TVECM uygularken de AIC ve BIC kriterlerini
dikkate alarak iki secilmistir. Esik degeri 0,115 olarak hesaplanmustir.
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Gascoigne (2004) calismast Hansen ve Seo (2002) test yontemini daha biiyiik
sistemler ve birden ¢ok esbiitiinlesme vektorii olmasi durumu icin gelistirmis ve
Ingiltere faiz oranlarinda vade yapisi iizerinde calismuslardir. Etkinlik kaybi
olmaksizin baz1 gerek kosullar azaltilmistir. Ayrica Ingiltere’nin faiz oranlarinda
vade yapisi i¢in ii¢ boyutlu ve iki esbiitiinlesme iliskisine sahip VECM uygulamasi
yapmistir (Bu c¢alismada kullanilmis olan tahmin yontemine ekler boliimiinde kisaca

deginilecektir.).

Iki degiskenli ve bir esbiitiinlesme vektdrlii durum igin bu ¢alismanin sagladig
avantaj bootstrap sayisin1 azaltmak iken en Onemli avantaji ikiden fazla
esbiitlinlesme parametresi olmasi ve daha fazla vektér olmasi halinde de test

yapilabilmesini saglamasidir.

Calismada daha az sapma ile Hansen ve Seo (2002) metodu kadar etkin parametre
tahminleri elde edildigi ispatlanmigtir. Cok degiskenli durumda bir den c¢ok

esbiitiinlesme vektorii hesaplanabildigi gorilmiistiir.

Clementsa ve Galvao (2004) ABD faiz oranlar1 vade yapisi lizerine ¢alismis, kisa-
uzun donem faiz oranlar1 arasinda dogrusal olmayan esbiitiinlesme analizi
yapilmistir. Vade yapisina beklentileri katarak Compbell ve Shiller (1987)

calismasina benzer yapiy1 esik modellere uygulamiglardir.

Esteve, Gil-Pareja, Martinez-Serrano ve Llorca-Vivero (2006), Hansen ve Seo
(2002) calismasinda gelistirilmis olan yoOntemi kullanarak ABD mal ve hizmet
enflasyonu arasinda TAR egbiitiinlesme iliskisini incelemistir. Bu konuda dogrusal
esbiitlinlesme bulmus olan Peach, Rich ve Antoniades (2004) calismasi mevcuttur.
Dolayisiyla Peach, Rich ve Antoniades (2004) calismasinda da kanitlanan mal
enflasyonundaki dnemli bir artisin hizmetler enflasyonunda uzun dénemde diisiis ile
cevap vererek uzun donem dengesinin yakalanacagi sonucu dogrusal olmayan
esbiitiinlesme testi ile tekrar sinanmistir. Dogrusal olmayan yapinin uzun dénem
dengesine etkisi incelenmis ve iki enflasyon orani arasindaki a¢igin uzun dénemde
dengeye gelme egiliminin ancak belirli bir esik degeri yakalanmasi ile olacagi ortaya
konmustur. Yapilan ¢calismada VAR modelleri i¢in gecikme uzunluguna AIC, BIC

bilgi kriterleri kullanilarak karar verilmistir.

Esteve (2006) ¢alismasinda Ispanya’daki faiz oranlarinin vade yapisi incelenmistir.

Serilere Oncelikle duraganlik derecesinin saptanmasi i¢cin ADF ve PP testlerinin
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modifiye edilmis hali olan Ng ve Perron (2001) testi uygulanmustir. esbiitiinlesme
testi olarak Hansen ve Seo (2002) uygulanmis ve tek gecikme ile esbiitiinlesme
vektoriinlin tahminine dayanan yontemin yani sira f parametresinin sabit kabul
edildigi test yontemleri uygulanmigtir. VAR gecikme sayist AIC ve BIC kriterlerine
gore iki olarak belirlenmis ancak bir gecikme icinde sonuglar verilmistir. S
parametresinin sabit tutulmamasi halinde TAR esbiitiinlesmenin olmadigima ispanya
faiz oranlarinin dogrusal esbiitiinlesme testleri ile daha iyi aciklanabildigi kararina

varilmigtir.

Seo (2006) calismasinda alternatif hipotezin TAR esbiitiinlesme olmasi halinde
klasik esbiitiinlesme testlerinin giiciiniin diisiik olabilmesi nedeniyle elestirilmistir.
Pippenger ve Georing (2000), Taylor (2001) calismalarinda bu giic kaybina
deginilmekle birlikte Hansen ve Seo (2002) calismasinda kullanilan bu yontem Seo
(2006) tarafindan da elestirilmistir. Buradan yola ¢ikilarak Seo (2006) ¢aligsmasinda
alternatif hipotezde hem lineer hem TAR esbiitiinlesme oldugu durum igin test

gelistirilmistir.

Bu calisma 6nceden tahmin edilen esbiitiinlesme vektor ile TVECM tahminine dayali

yeni bir esbiitiinlesme testi gelistirmistir.

Bu sekilde Hy dogrusal esbiitiinlesmenin olmamasi hipotezi karsisinda H; dogrusal
esbiitiinlesme, TAR esbiitiinlesme olmak iizere alternatif hipotezi sinama yoluna
gitmislerdir. Ancak bu calismada da kendisinin de ifade ettigi gibi tamamlanmasi

gereken hususlar mevcuttur.

Ornegin esbiitiinlesme vektdriin - hesaplanmas1  gerektigi durumda dogrusal
esbiitiinlesme sifir hipotezinin nasil test edilecegi konusu heniiz acik degildir. Esik
esbiitiinlesme olmamas: sifir hipotezi hala ¢alisilmamis bir konudur. Bu noktada en
onemli zorluk iktisadi anlamliliginin heniiz agikliga kavusmamis olmasidir. Tkinci

nokta ise asimtotik dagilim teorisinin bu ¢alismadan olduke¢a farkli olacagidir.

5.2 Ucretler ile Uretim liskisi

Bu alt boliimde iicret ile tiretim iliskisini inceleyen ¢alismalar konusunda bilgi
verilmesi amaglanmaktadir. Tiirkiye i¢in yapilmis olan ¢aligmalarda da diger {ilkeler
icin yapilis olan ¢aligsmalarda da reel iicretler ile sanayi liretim endeksi arasindaki

iliski dogrusal olmayan zaman serileri yontemleri ile analiz edilmemektedir. Bunda
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siiphesiz konuya yonelik ilgi azhgmin etkisi de bulunmaktadir. Ilgi azhiginin
gerisindeki neden arastirildiginda ise iligkinin daha ¢ok gelismekte olan iilkelerde
karsimiza ¢ikan bir konu olmasidir. Gelismis iilkelerde reel iicretler ve {liretim
arasindaki iliski bizim inceledigimiz boyutlarin disindadir. Nitekim Ingiltere 1960
yilindan itibaren verimlilige gore iicret 6deme uygulamasina ge¢mistir. ABD benzer
uygulamalari II. Diinya Savasi’ndan beri siirdliirmektedir. Yiikselen iilkelere bakildig:
zaman ise bu yapiy1 yakalamak zordur. Analizimiz geregi Tiirkiye’de {icret ve tiretim

arasindaki iligki dogrusal olmayan analizler ¢ergevesinde incelenecektir.

Ucret degiskeni baglaminda yaklasildiginda 1980 askeri darbesi iicretleri baski
altinda tutmussa da tek parti hiikiimetine gegisle birlikte reel iicretler yiikselmeye
baslamis 1994 ekonomik krizi iicretler i¢in ikinci bir kopus siirecini baslatmistir.
2001 yili ikinci bir kopus siirecidir. Bu siirecler ¢ok ani gegisler yaratmaktadir.
Uretim degiskeni incelendiginde ayni noktalar yine karsimiza ¢ikmakta, hiikiimet
politikalarinin iiretim iizerindeki etkilerine 1987, 1991, 1994, 1997-1998 ve 2001
krizlerinin yarattig1 etkiler dahil olmakta, bu etkilerin sonucu olarak yasanan keskin

gecisler TAR analizini hakli ¢ikarmaktadir.

Konunun ekonometrik boyutu bir tarafa birakilarak bu iki degisken arasindaki
iliskinin incelendigi calismalar dikkate alinacak olursa farkli yaklasimlar oldugu
goriilecektir. Reel iicretler ile sanayi liretimi ya da sanayi lretimindeki degisimi
inceleyen bazi galigmalarda enflasyon ile biiyiime arasindaki iligski incelenirken reel
ticretlerin enflasyonun bir yansimasi olarak ele alindigi, biiylimenin gostergesi olarak
da sanayi tiretimini kullanildig1 goriilmektedir. Bu yonde yapilmis olan analizler bu

calismanin konusu disinda kalmaktadir.

Reel iicretler ile iiretim arasindaki iliski dogrudan bu c¢alismadaki anlamiyla
incelenmis olmasa da yakin ¢alismalar s6z konusudur. Bunlardan biri reel {icretlerin
konjoktiirel hareketinin incelenmesidir. Bu konuda yapilmis olan ¢aligsmalar
ticretlerin konjonktiir yanlisi olmasi ile konjonktiir karsiti hareket gostermesi
baglaminda yer almaktadir. Tartismanin ge¢misi incelendiginde Keynes’in azalan
marjinal getiriler nedeni ile emegin marjinal verimliligi ve reel icretlerin konjonktiir
karsit1 hareketi goriisiine karsilik bu goriisiin aksinin savunuldugu Dunlop (1938) ve
Tarshis (1939) calismalarina rastlanmaktadir. Bu tartismanin ilerleyen asamasinda
ise reel Ucretlerin konjonktiir yanlis1 hareketinin desteklendigi Bodkin (1969) ve

Stockman (1983) c¢aligmalarina karsilik konjonktiir karsiti hareketinin varligt
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sonucuna varan Neftci (1978), Sargent (1978), Otani (1978), Chirinko (1980)
caligmalart mevcuttur. Ayrica Geary ve Kennan (1982), Altonji ve Ashenfelter
(1980) calismalar1 reel {icretlerin konjonktiir ile ilgisiz oldugunu ve istatistiki agidan

en iyl tanimlayan modelin ise rastsal gidis modeli oldugunu gostermislerdir.

Yapilmis olan caligmalar her ne kadar iicretlerin konjonktiire gore hareketini
incelemeyi amaglasa da reel iicretler ile iiretim arasindaki iliski konusunda da bilgi
icermektedir. Ancak sonuglar hem pozitif hem de negatif iligkiyi isaret etmektedir.
Calismalarda ayirt edici bir diger nokta ise incelenen konu geregi analizlerde reel
ticretlerin tiretimin ge¢mis degerleri ile agiklandigr modellerin kurulmus olmasidir.

Bu ¢alismada ise tiretime reel licretlerdeki degisikligin etkisi incelenmektedir.

Mevcut literatiirde yer alan ve bu ¢alisma ile cesitli yonlerden benzerlik gosteren
calismalar incelenmistir. Bu caligmalardan analiz yontemi ile olmasa da konu
itibariyle benzerlik gosteren bir ¢aligma Srilata Gangulee (1973) tarafindan yapilmis
olan reel ticretler ile sanayi tiretim endeksi arasindaki iligkinin incelendigi calismadir.
Calisma 1946-1961 yillar1 arasinda artan reel icretler ile sanayi tiretimindeki
biliylimeyi incelemektedir. Dikkat cekilen bir husus nominal {icretlerin incelenen
donemde % 156,2 artis gostermesine karsilik enflasyon nedeniyle reel iicretlerdeki
artisin %57,2 olarak gergeklesmis olmasidir (Gangulee, 1973). Ayni1 donemde
tiretkenlik ise %35,6 artis gostermistir. Bagka bir istatistik ise aylik reel iicret artig
oran1t %3,8 iken lretkenlikteki artis ise %2,4 olarak gergeklesmesidir. Bu carpici
sonuclar reel ticretlerdeki artisin iiretimdeki artisa nispeten daha az yansimakta
oldugunu gostermektedir. Bu noktada calismada ticretlerdeki artis sonucunda olusan
islem maliyetlerinin liretimdeki artis cinsinden degerlendirilmesi Ongoriilmiistiir.
Olusturulan modelde vergiler diisiildiikten sonra elde edilen karlarin tekrar yatirima
doniisme pay1 da dikkate alinmistir. Yapilan analiz sonucunda reel ticretlerin sabit
tutulmasi halinde endiistride biiylime belirli bir oranda devam edecegi yoniindedir.
Ancak bu analiz toplumsal fayda, diger endiistrilerde reel iicret artisinin yaratacagi
olumlu etkiler sabit tutularak gergeklestirilmistir. Yatirimlarda ge¢mis donemlerin
etkisi modellerde yok sayilmistir. Dolayisiyla yapilan yatirimlarin ayn1 donemde
ciktrya dontistiigii varsayilmistir. Calismadan hareketle vergi oranlarinin diistiriilmesi
halinde tiretimdeki artisin daha yiiksek olacagi sonucu elde edilen ¢ikarsamalardan
biridir. Tiim bu kat1 varsayimlar sonucunda reel ticretlerdeki artigin liretimdeki artig

ile ters yonde iligkili olmadigi ¢aligmanin temel sonucunu olusturmaktadir.
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5.3 Reel Ucretler ile Uretim Arasindaki iliskinin Incelenmesi

Reel iicret ile tliretim arasindaki iligski farkli yonde olabilmektedir. Reel iicretlerde
meydana gelebilecek bir artigin {iretimde artis m1 yoksa azalis mi1 yaratacaginin agik
olmamasinin nedeni farkli etkenlerin s6z konusu olmasi ve hangisinin etkisinin daha

bliyiik oldugunun bilinmemesidir.

Reel iicretlerde meydana gelebilecek bir artis is¢inin verimliligini artirarak iiretimde
artisa yol acabilmektedir. Reel iicretlerdeki artigin istthdama da etkisi goriilmektedir.
Bu artig igverene yiiklemis oldugu maliyet nedeniyle istihdamin azalmasina neden
olabilmektedir. Bu durumda istihdama olusan azalmanin iiretime etkisi ise yine
belirsizdir. Istihdamdaki azalma is¢inin verimliliginin sabit kalmasi halinde iiretimde
azalma yaratabilmektedir. Uretimde azalmanin gergeklestigi bir diger durum ise
tiretim siirecinin takim ¢alismasina bagli oldugu durumdur. Caligmada sanayi iiretim
endeksi kullanilmaktadir. Bu endeks yapi itibari ile genis bir sektor yelpazesinden
olusmakta bu nedenle de takim c¢alismasinin bu ydnde bir etki yaratmasi

beklenmemektedir.

Istihdamda azalma olmasina karsin iiretimde azalma olmama ihtimalinin nedeni ise
reel iicreti artan is¢inin is kaybetme maliyetinin artmasi nedeniyle verimliligini

arttirmasidir.

Reel iicretin artisinin isttihdamda azalma yaratmadigi durumlarda s6z konusudur.
Isverenin isten ¢ikarma maliyeti {icret artis oraninin yarattig1 maliyetten daha yiiksek
olabilmektedir. Bu durumda isten ¢ikarma yerine daha yiiksek {icret seviyesinden is¢i
calistirma tercih edilebilmektedir. Bir diger etken ise is¢inin kalifiye eleman olmasi
durumunda {tiretimde ciddi diisiis yaratma ihtimalidir. Bu nedenle isine son verilen

kisinin ¢alistig1 pozisyon isten ¢ikarmada etkili olmaktadir.

Tiim bu etkenler diisiiniildiigiinde reel ticretlerdeki artisin sonucunda istihdamda artig
ya da azalis olabilecegi gibi iiretimde de ne yonde bir etki yaratacagi belirsizdir. Bu
nedenle 1990-2007 periyodunda imalat sanayinde calisanlara yapilan 6demeler ile
tiretim ve 1987-2007 periyodunda Tiirkiye’de reel {icretlerin bir gostergesi olarak

reel asgari licretler ile liretim arasindaki iliski incelenmektedir.

Ucretlerin asgari iicret seviyesinde olmasi varsaymmi kat1 bir varsayim gibi goriinse
de Tiirkiye’de kayitdis1 isttihdamin boyutlar dikkate alindiginda 6nemli ¢ikarsamalar

elde edilecegi agiktir. Bu varsayimi destekleyen bir diger unsur ise Sanayi liretiminin

85



endeksinin hesaplama yontemidir. Endekse ana faaliyetlerine gore kamu ve o6zel
sektordeki biiyiik isyerleri se¢ilmektedir. Aylik sanayi {liretim indeksi kapsamindaki
ana sektorlerden secilen 918 igyerinin katma degeri toplam sanayi katma degerinin %
66,7’sini temsil etmektedir. Bu ii¢ sektérden indekse segilen toplam 403 maddenin
iretim degeri de {i¢ aylik sanayi iiretim anketi kapsamindaki igyerleri iiretim
degerinin % 73’iinii temsil etmektedir’. Bu bilgiler aylik sanayi iiretim endeksi
verisinin kapsami olarak verilen bilgilerdir. Bu bilgiler incelendiginde kullanilmakta
olan bu verinin sanayinin biiyiik bir boliimiinii temsil ettigi dolayisiyla da ana
kiitlenin iyi bir 6rneklemi oldugu sonucu c¢ikmaktadir. Ancak verilere yansiyan
durum biiyiik dlcekli isletmeler hakkinda bilgi vermektedir. Tiirkiye Istatistik
Kurumunun yapmis oldugu veri taniminda da goriilebilecegi lizere kiigiik dlgekli
isletmeler analiz dis1 birakilmaktadir. Ik bakista bu durum analizde biiyiik sapma
yaratmamaktadir fakat kriz donemleri ve krizin yapisina gore bazi sapmali sonuglar
yaratabilmektedir. Ekonominin tamamini etkileyen kosullarin mevcut oldugu
donemlerde bu istatistik gergekleri yansitirken kiiciik 6lcekli isletmelerin iilkenin
icinde bulundugu durumdan etkilendigi biiyiik olgekli isletmelerin etkilenmedigi

donemlerde yaniltici olabilmektedir (Daser, 2003, 95-96).

Bu bilgiler 1s1ginda Tirk imalat sanayinde iiretimdeki degisimin hem iiretimde
calisanlarin reel iicretleri hem de reel asgari iicret ile uzun donem iliskisinin
incelenmesi uygun bulunmustur. Inceleme TAR esbiitiinlesme analizi ile
yapilmaktadir. Esbiitiinlesmenin ilk kosulu olan serilerin ayni dereceden duragan
oldugunun ispatlanmasi ise TAR birim kok testi ile yapilmaktadir. TAR birim kok
testi uygulanirken Caner ve Hansen (2001) ¢alismasinda 6nermis olduklar1 yontem
kullanilmistir. TAR esbiitiinlesme analizinde ise Hansen ve Seo (2002) calismasi
esas almmistir. 5.2’de reel {icretlerin konjonktiirel hareketinin incelendigi
caligmalarin varligmma deginilmisti. Bu calismalarda reel {icretlerin hesaplanma
yontemlerinden biri nominal iicretlerin {iriin fiyatlarina boliinmesidir. Uriin
fiyatlarindan kasit TEFE (Toptan Esya Fiyat Endeksi) ya da TUFE (Tiiketici Fiyat
Endeksi)’dir. Iki farkli endeks kullanilarak elde edilen bu iki reel iicret serisi kisa

donemde biiylik fark yaratmamakla birlikte ¢alismalarda bu iki serinin hareketinin

7 T.C. Bagbakanlik Tiikiye Istatistik Kurumu, http://www.die.gov.tr/konularr/a_sanayiuretim.htm.
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benzer oldugu saptanmistir. Bu ¢alismalarda da aylik gézlemler kullanilmasi halinde
dogrusal olmayan zaman serileri analizlerinin daha anlamli sonu¢ vermesi nedeniyle

reel ticretlerin elde edilmesinde endeks olarak TEFE sec¢ilmistir.

5.3.1 Model 1

Ilk model daha 6nce de deginildigi gibi Sanayi iiretim endeksi ile iiretimde ¢alisan
is¢ilerin reel iicretleri arasindaki uzun donem iliskiyi incelemektedir. Analiz yontemi
olarak esbiitiinlesme analizi kullamlmaktadir. Ilk adimda her bir degisken igin
incelenen donemde TAR birim kok analizi uygulanmaktadir. Literatiirde dogrusal
olmayan esbiitiinlesme analizi dncesinde birim kok sinamasi i¢in kullanilan yontem
serinin geleneksel birim kok testleri ile test edilmesidir. Bu nedenle sonuglarin
tutarlilig1 agisindan geleneksel birim kok testlerine de yer verilmistir. Test sonucunda
degiskenlerin duragan olmadigi sonucuna varildiktan sonra TAR egbiitiinlesme

analizi uygulanmstir.

5.3.1.1. Sanayi Uretim Endeksi ve Reel Ucretler Birim Kok Testleri Sonuclar

1990:01-2007:06 doneminde aylik Tiirk imalat Sanayi Uretim Endeksi® serisine
oncelikle logaritmik déniisiim uygulanmistir. Yine ayn1 dénemde aylik reel iicretler’
incelenmistir. Reel {icret verilerinin hesaplanmasinda imalat sanayinde c¢alisanlara
yapilan 6demeler toptan esya fiyat endeksine boliinerek hesaplanmistir. Bu yontemle
elde edilen reel licret serisine logaritmik doniisiim uygulanmistir. Bu doniistimler
yapildiktan sonra geleneksel birim kok testlerine tabi tutulmustur. Ikinci adimda ise

Caner ve Hansen (2001) ¢alismalarinda izlenen yontem uygulanmustir.

5.3.1.2. Sanayi Uretim Endeksi Geleneksel Birim Kok Testleri Sonuclari

Uygulama siirecinde teorik boliimde elestirilme nedenlerine yer verilmis olan
geleneksel birim kok testlerinden ADF, KPSS, ERS (Elliott-Rothenberg-Stock
(1996)) ve Ng-Perron (2001) testleri uygulanmustir. Gerek Sanayi Uretim Endeksi
(Sekil 1) gerekse olusturulan Reel Ucretler (Sekil 2) serilerinde trendin varlig
nedeniyle tim testler yigilim ve trendin varligini modelize eden segenckler

kullanilarak teste tabi tutulmustur.

¥ T.C. Merkez Bankasi, www.tcmb.gov.tr adresinden elde edilmistir.
’ T.C. Merkez Bankasi, www.tcmb.gov.tr adresinden elde edilmistir.
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Sekil 1: 1990:01-2007:06 Déneminde Logaritmik Sanayi Uretim Endeksi

ADF testinde gecikme uzunlugu AIC kriterine gore 13 gecikme almay1 dngoriirken
SIC bilgi kriterlerine gore 12 alinmasi halinde otokorelasyon sorununun ortadan
kalktigin1 gostermektedir. ERS testinde gerek AIC gerekse MAIC (Modified AIC)
bilgi kriterine gore optimal gecikme uzunlugu {iretim serisinde 12, {icret serisinde 13

olarak belirlenmistir.

Tablo 2: Sanayi Uretim Endeksi Geleneksel Birim Kok testleri

P Test Istatistigi 1% 5% 10%
ADF* -2.451698 -4.005562 | -3.432917 | -3.140265
KPSS 0.170647 0.216000 | 0.146000 | 0.119000
ERS DF-GLS** -2.15483 -3.4672 -2.936 -2.646
Ng-Perron* | MZa -8.32493 -23.8 -17.3 -14.2
Ng-Perron | MZt -1.97975 -3.42 -2.91 -2.62
Ng-Perron | MSB 0.23781 0.143 0.168 0.185
Ng- Perron | MPT 11.1495 4.03 5.48 6.67
-D(P)-
ADF -4.836886 -3.461478 | -2.875128 | -2.574090
KPSS 1.092352 0.739000 | 0.463000 | 0.347000
ERS DF-GLS 0.285020 1.914000 | 3.174500 | 4.337500
Ng-Perron | MZa -85.8418 -13.8000 | -8.10000 | -5.70000
Ng-Perron | MZt -6.55133 -2.58000 | -1.98000 | -1.62000
Ng-Perron | MSB 0.07632 0.17400 0.23300 0.27500
Ng- Perron | MPT 0.28556 1.78000 3.17000 4.45000

*Gecikme uzunlugu 13 olarak belirlenmistir.
**Gecikme uzunlugu 12 olarak belirlenmistir.
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Tablo 2°de Sanayi Uretim Endeksi verisi icin geleneksel birim kok testlerinin toplu
sonuclarina yer verilmistir. Her bir test i¢in gosterilmis olan hesaplanan test
istatistikleri ile kritik degerlerinden de anlasilabilecegi gibi iiretim serisinin birim
koke sahip oldugunu gdsteren test hipotezi %5 hata payi ile reddedilmemektedir.
Serinin ilk farkinin alinmasi halinde ise duragan hale geldigi goriilmektedir. Reel
ticret serisinde (Sekil 2) de trendin varligi nedeniyle tiim testler yigilim ve trendin

varligin1 modelize eden segenekler kullanilarak teste tabi tutulmustur.
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Sekil 2: 1990:01-2007:06 Déoneminde Logaritmik Reel Ucretler

Sanayi liretim endeksi verisi ile benzer bigimde ADF testinde gecikme uzunlugu AIC
kriterine gore 12 olarak belirlenmistir. SIC bilgi kriterleri ise hi¢ gecikme
kullanmadan birim kok analizi yapilmasim1 Ongdrmektedir. Ancak gecikme
uzunlugunun 12 alinmast halinde otokorelasyon sorununun ortadan kalktigi

goriilmiistir.

Bu analizde de sonuglar kismi otokorelasyon fonksiyonu incelenmek suretiyle
desteklenmigstir. ERS testinde de gerek AIC gerekse MAIC (Modified AIC) bilgi
kriterine gore optimal gecikme uzunlugu 13 olarak belirlenmistir. Tablo 3’de
geleneksel birim kok testlerinin toplu sonuglarina yer verilmistir. Uygulanan tiim
birim kok testleri reel {icret serisinin %5 hata pay1 ile birim kdke sahip oldugunu
gosteren test hipotezi reddedilmemektedir. Tablo 3’tin ikinci boliimiinde RU
serisinin sadece ERS testinde %10 diger testlerde %35 hata pay1 ile duragan hale
geldigi goriilmektedir.
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Tablo 3: Reel Ucret Serisi Geleneksel Birim Kok testleri

RU Test Istatistigi 1% 5% 10%
ADF* -2.288417 -4.005318 | -3.432799 | -3.140195
KPSS 0.16738 0.216000 | 0.146000 | 0.119000
ERS DF-GLS** -2.13975 -3.4684 -2.937 -2.647
Ng-Perron | MZa -7.86359 -23.8 -17.3 -14.2
Ng-Perron | MZt -1.91053 -3.42 -2.91 -2.62
Ng-Perron | MSB 0.24296 0.143 0.168 0.185
Ng- Perron | MPT 11.7919 4.03 5.48 6.67
— D(RU)-
ADF -3.241852 -3.463576 | -2.876047 | -2.574581
KPSS 1.215517 0.739000 | 0.463000 | 0.347000
ERS DF-GLS -1.723754 -2.576693 | -1.942439 | -1.615633
Ng-Perron | MZa -16.2136 -13.8000 | -8.10000 [ -5.70000
Ng-Perron | MZt -2.80322 -2.58000 | -1.98000 [ -1.62000
Ng-Perron | MSB 0.17289 0.17400 0.23300 0.27500
Ng- Perron | MPT 1.67849 1.78000 3.17000 4.45000

*Gecikme uzunlugu 12 olarak belirlenmistir.
** Gecikme uzunlugu 13 olarak belirlenmistir.

Sanayi Uiretim endeksi verisi ile benzer bigimde ADF testinde gecikme uzunlugu AIC
kriterine gore 12 olarak belirlenmistir. SIC bilgi kriterleri ise hi¢ gecikme
kullanmadan birim kok analizi yapilmasini Ongoérmektedir. Ancak gecikme
uzunlugunun 12 alinmas1 halinde otokorelasyon sorununun ortadan kalktigi
gorlilmiistiir. Bu analizde de sonuclar kismi otokorelasyon fonksiyonu incelenmek
suretiyle desteklenmistir. ERS testinde de gerek AIC gerekse MAIC (Modified AIC)
bilgi kriterine gore optimal gecikme uzunlugu 13 olarak belirlenmistir. Tablo 3’de
geleneksel birim kok testlerinin toplu sonuglarina yer verilmistir. Uygulanan tiim
birim kok testleri reel {icret serisinin %35 hata payi ile birim koke sahip oldugunu
gosteren test hipotezi reddedilmemektedir. Tablo 3’iin ikinci bolimiinde RU
serisinin sadece ERS testinde %10 diger testlerde %5 hata pay1 ile duragan hale

geldigi goriilmektedir.
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5.3.1.3 Caner ve Hansen (2001) Birim Kok Test Sonuclar:

Oncelikle iiretim serisi igin TAR birim kok analizinin uygun olup olmadig
incelenmistir. Tablo 4’de ayrintili bir bigimde elde edilen sonuglar sunulmustur.
Sabit terim ve trend degiskeni igeren TAR modeli tahmin edilmis, esik degeri -0.005
oldugu saptanmistir. Bu deger Caner ve Hansen (2001) ¢alismasinda 0.33 gibi bir
biiylikliige sahip olmasina karsin literatirde bu yontemi uygulayan caligmalar

incelendiginde benzer tahminlerin varlig1 goriilmektedir'”.

Elde edilen sonug¢ sanayi iiretim endeksinin %0,5 oranindan daha fazla diislis
gostermesi halinde birinci rejim gerceklesmektedir. Bu durum incelenen donemin
%55’inde gergeklesmektedir. Incelenen dénemde gdzlemlerin % 45°i ise ikinci
rejime girmekte ve sanayi iiretim endeksinin %0,5’den daha az diisiis gostermesi
sabit kalmasi ya da artmasi halinde ikinci rejimde yer almaktadir. Degerlerin rejimler

arast dagilimi Sekil 3’de verilmistir. Tablo 4 incelendiginde DP_,, DP_;, DP ,

DP

=72

DP ., DP ,, DP_,, DP_, degiskenlerinin parametre tahminlerinde esik

modelde rejimler aras1 fark goriilmektedir.
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Sekil 3: Uretim Serisinin Degerlerinin Iki Rejim Arasinda Dagilim

"9 Ayrintili bilgi igin bkz. “Sekioua, Sofiane. 2003. The Nominal Exchange Rate and Monetary
Fundamentals: Evidence from Nonlinear Unit Root Tests. Economics Bulletin. c.6. s.1: 1-13.”
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Tablo 4: Sanayi Uretim Endeksi TAR Model Tahmin Sonuglar1

1. Rejim Tahmini 2. Rejim

y=-0.005 | Z <y Z.,>7

P Tahmin St. hata Tahmin St.hata
C -0.047474 | 0.015004 | -0.002961 0.017848
TR 0.000453 0.000130 | 0.000004 0.000152
P(t-1) -0.284679 | 0.095943 | -0.026442 0.113094
DP(t-1) -0.233469 | 0.117943 | -0.602577 0.146184
DP(t-02) 0.099178 0.117392 | -0.099613 0.157259
DP(t-03) 0.081748 0.121895 | -0.332278 0.131098
DP(t-04) -0.031782 | 0.110807 | -0.547638 0.141085
DP(t-05) -0.139947 | 0.132058 | -0.203419 0.157588
DP(t-06) 0.122424 0.115881 | -0.249503 0.131813
DP(t-07) 0.034476 0.109646 | -0.216409 0.125078
DP(t-08) 0.065484 0.097228 | -0.445716 0.129462
DP(t-09) 0.082506 0.103586 | -0.301029 0.108837
DP(t-10) 0.006011 0.103903 | -0.372452 0.100541
DP(t-11) 0.272662 0.096546 | -0.321698 0.101003
DP(t-12) 0.560647 0.075417 | 0.220774 0.094784

Ikinci olarak reel iicret serisi icin TAR birim kok testinin uygunlugu kurulan TAR
modeli ile incelenmistir. Sabit terim ve trend igeren TAR modeli tahmin edilmis ve

sonuglar

Tablo 5’de sunulmustur. Esik degeri 0.02 olarak tahmin edilmistir. Bu noktada elde
edilen sonug¢ 10 aylik donemde reel ticretlerin diismesi, artmasi ya da %2 oranindan
daha az artmasi halinde birinci rejim gerceklesmektedir. Bu durum incelenen
donemin %17’sinde gerceklesmektedir. Incelenen donemde gozlemlerin %83’ii ise
ikinci rejime girmekte ve reel iicretlerin %2 den fazla artis gdstermesi halinde ikinci

rejimde yer almaktadir.

Tablo 5 incelendiginde DRU, ,, DRU

t=57

DRU

t-8 7

DRU

t-9°

DRU

t-10

DRU

t—13
degiskenlerinin parametre tahminlerinde esik modelde rejimler arasi fark

goriilmektedir.

92



Tablo 5: Reel Ucret Serisi TAR Model Tahmin Sonuclari

1. Rejim Tahmini 2 Rejim Tahmini
7=0.02 Z ., <y Z.,>7
RU Tahmin St. hata Tahmin St.hata
C 0.142832 0.054148 | 0.018996 0.021007
TR 0.000038 0.000107 | 0.000031 0.000037
RU(t-1) -0.140819 0.055710 | -0.017166 | 0.022295
DRU(t-1) -0.322449 0.229949 | 0.129655 0.067365
DRU(t-02) 0.769929 0.165429 | 0.070285 0.065639
DRU(t-03) -1.299381 0.347037 | -0.037852 | 0.061871
DRU(t-04) 0.220236 0.138886 | 0.004170 0.070454
DRU(t-05) 0.820533 0.213655 | -0.067370 | 0.061360
DRU(t-06) 0.302241 0.172291 | 0.005724 0.064854
DRU(t-07) 0.270346 0.134438 | 0.015756 0.069992
DRU(t-08) -0.049467 0.182437 | 0.106164 0.060212
DRU(t-09) 0.159787 0.171532 | -0.091931 | 0.099711
DRU(t-10) 0.355827 0.135164 | -0.057374 | 0.065027
DRU(t-11) -0.242710 0.140918 | -0.238508 | 0.064297
DRU(t-12) 0.320651 0.137894 | 0.339511 0.065384
DRU(t-13) 0.498731 0.292831 | -0.082221 | 0.061734

0.a
u]

Sekil 4: Reel Ucretler Serisinin Degerlerinin Iki Rejim Arasinda Dagilimi

Tablo 6’da iiretim degiskeni i¢in uygulanmis olan Caner ve Hansen (2001) birim kdk

testi sonuglar1 yer almaktadir.
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Tablo 6: Sanayi Uretim Endeksi Caner ve Hansen (2001) Test Sonuclar1

P . Wald Bootst. | Asimp.
Degisken istatistisi L. ..
staisigh | p-degeri | p-degeri
Bootstrap Esik Testi P(m) 33,91 0,015 0,014
P(k) 23,85 0,53 0,54
Birim Kok Smamas i¢in Cift Tarafh Wald| P(m) 8,86 0,27 0,44
Testi (R,) P(k) 3,45 0,79 0,95
Birim Kok Smamasi icin Tek Tarafh P(m) 8,86 0,26 0,41
Wald Testi (R,) P(k) 3,45 0,78 0,93
t; Duraganlik testi P(m) 2,96 0,08 0.23
P(k) 0,25 0,85 0.99
t, Duraganlik testi P(m) 0,023 0,84 0,99
Pk) 1,84 0.4 0.77

(Bootstrap tekrar sayist: 1000, Uretim: k= 12, m=5)

Tablo 7°de ise iicret degiskeni i¢in uygulanmis olan dogrusal olmayan birim kok testi
sonuglart yer almaktadir. Serilerde trend oldugu saptandigi i¢in Caner, Hansen
(2001) calismasinda trend degiskenini de analize katan test sonuclarina yer
verilmistir. Uretim serisi icin gecikme uzunlugu on iki olarak belirlenmistir.
Uygulanan test sonucunda m gecikme parametresi bes olarak belirlenmistir. Gecikme
sayist k, AIC kriterine gore belirlenmistir. m ise Caner ve Hansen (2001)
calismasindan hareketle SSR minimum olacak sekilde belirlenmistir. Bootstrap Esik
Testi incelenen seride esik etkisini sinamaktadir. Bunun i¢in uygulanan Wald testi
sonucunda k ve m gecikme uzunluklarina gore elde edilen test istatistikleri ve
olasilik degerleri verilmistir. Tablo 6’da esik testi sonuglarinda m gecikme i¢in esik
etkisinin varlig1 s6z konusudur. k gecikme i¢in esik etkisinin varlig1 reddedilmekle
birlikte Caner ve Hansen (2001) caligmasinda da oldugu gibi m gecikme durumunda

elde edilen sonuglar dikkate alinmaktadir.

Tablo 7’de her iki seride de trendin modele katilmasi halinde gerek k gerekse m
gecikme uzunlugunda esik etkisinin varligi s6z konusudur. Dolayisiyla dogrusallik
sifir hipotezine kars1 esik etkisinin varligin1 gosteren alternatif hipotez her iki
degisken icin de kabul edilmektedir. Ucret serisi igin uygulanmis olan birim kok
analizinde ise k parametresi on {i¢, m parametresi ise dokuz olarak belirlenmistir. Bu
iki parametrenin belirlenmesinde de Tretim serisinde kullanilan yontemler

kullanilmustir.
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Tablo 7: Reel Ucret Serisi Caner ve Hansen (2001) Test Sonuclar

RU Degisken ; t\Vtz.llgw Bootst. Asimp.
Stlstgl | p_degeri | p-degeri
Bootstrap Esik Testi RU(m) 78,27 0,004 0,005
RU(K) 54,67 0,03 0,03
Birim Kok Smnamasi i¢in Cift Tarafi Wald| RU (m) 6,98 0,43 0,64
Testi (R,)
RU (k) 5,36 0,56 0,80
Birim Kok Smamasi i¢cin Tek Tarafh RU (m) 6,98 0,41 0,61
Wald Testi (R))
RU (k) 5,36 0,55 0,78
RU (m 2,53 0,19 0,44
t; Duraganlik testi (m) 2 2 >
RU (K) 1,07 0,59 0,96
RU (m 0,76 0.76 0,99
t, Duraganhk testi (m) 2 2
RU (k) 2,05 0,33 0,68

(Bootstrap tekrar sayist: 1000, Ucret: k=13, m=9)

Bu sinamadan sonraki adimda R; ve R; testlerine yer verilmistir. Teorik agiklamasi
yapilmis olan R; testi ¢ift tarafli (two — sided) Wald istatistigini gosterirken R; testi

tek tarafli smamadir. Serinin duragan oldugunu gosteren sifir hipotezine

(Hy:p,=p,=0) karsihk H,:p, # p, #0 hipotezini simamakta olan R, testi

sonuclarinda tiretim serisi hem k hem de m gecikme uzunluklarinda duraganlig
gosteren sifir hipotezini Wald istatistikleri ve olasilik degerlerinden de goriilecegi

gibi reddetmektedir. R; testi sonuclarinda da H,:p, = p, =0 serinin duraganligi
hipotezine karsihk H, :p, <0, p, <0 serinin birim koke sahip oldugunu gosteren
alternatif hipotez kabul edilmektedir.

t; ve t, testlerinde ise her bir rejim de birim kdkiin varlig1 test edilmistir. Tek tarafli t,
testinde her iki rejimde de duraganhigi gosteren H,:p, = p, =0 hipotezi birinci
rejimde birim kok etkisinin varligim gosteren H,:p, <0, p, =0 hipotezine karsi

stnanmis ve birinci rejimde birim kok etkisine sahip oldugu goriilmiistiir. Yine

H,: p, = p, =0 hipotezine kars1 bu sefer ikinci rejimde birim kok etkisinin varligim
smayan H,:p, =0, p, <0 tek tarafl1 t, testi sonuglarinda da birim kok etkisinin var

oldugu goriilmiistiir (Sinamalar 1000 bootstrap tekrar ile yapilmistir. ).
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5.3.1.4 Hansen ve Seo (2002) TAR Esbiitiinlesme Sonuclari

Tahmin edilmis olan Esik VAR modellerde parantez iginde yer alan sayilar Eicker —
White standart hatalardir. Modeller incelendiginde parametre tahminlerinin
genellikle istatistiksel olarak anlamli oldugu goriilmesine karsin hata diizeltme
teriminin sadece ilk rejimlerde uzun dénem dengesine doniis egilimi gosterdigi

saptanmuigtir.

Calismada 1990:01-2007:06 doneminde reel iicretler ile imalat sanayi tiretim endeksi
verileri kullanarak aralarindaki TAR esbiitiinlesme iliskisi test edilmistir. Birim kok
analizlerinde saptanan m parametreleri VAR modellerinde kullanilacak gecikme
sayist hakkinda bilgi verebilir. Ancak yapilmis olan birim kok analizlerinde
belirlenen m parametresi bes ve dokuz olmak iizere farkli degerler icermektedir. Bu
nedenle esbiitiinlesme iliskisinde secilecek k gecikme uzunlugu hesaplanan AIC ve
BIC degerleri dikkate alinarak tek gecikme kullanilan model secilmistir. Ancak k
gecikme uzunlugunun iki ya da ii¢ gecikme olarak belirlenmesi halinde de
sonuclarda biiyiikk bir degisiklik olmadigr saptanmistir. Baz alinan gecikme
uzunlugunun k=1 olmasina karsin gecikme uzunlugunun iki ve ¢ olarak
belirlenmesi durumunda da elde edilen sonuglar ayrintili olarak incelenmistir.
Esbiitiinlesme iliskisinin 6nceden bilinmesi (£ =1 kabul edilmesi) ya da
hesaplanmas1 halinde TAR esbiitiinlesmeyi test eden supLM’ ve supLM test
sonuclar1 incelenmistir. Egbiitiinlesme iligkisinin hesaplanmas1 halinde tiim gecikme
uzunluklar1 i¢in 0,73 olarak elde edilmistir. supLM testi sonucunda tek gecikme
secilmesi halinde %90, iki gecikme se¢ilmesi halinde %92, ii¢ gecikme se¢ilmesi
halinde %98 anlamlilik seviyesinde TAR esbiitiinlesme iliskisi kabul edilmis
dogrusal esbiitiinlesme iliskisi reddedilmistir. =1 kabul edilmesi halinde dogrusal
esbiitlinlesme ile TAR esbiitlinlesme hipotezlerinin sinanmasi i¢in gelistirilen
supLM testi gecikme uzunlugunun ii¢ secilmesi halinde %92 giivenilirlikle TAR
esbiitiinlesmeye isaret etmekte bir ve iki gecikme i¢in anlamlilik seviyeleri %80 ve
%75’e diismektedir. Ancak iki degisken arasindaki esbiitiinlesme iliskisinin dnceden
bilinmesi s6z konusu degildir. Hesaplanan degerin de 0.70 ile 0.73 arasinda olmasi

nedeniyle =1 kabul edilmesi dogru olmayacaktir. Bu nedenle esbiitiinlesme

vektoriin  hesaplanmast uygun goriilmiistir. bu modellerden de tek gecikme

kullanilan model esas alinmistir. y, 8 parametreleri i¢in tarama biiyiikliigii her iic

modelde de 300x300 sec¢ilmis ve olabilirlik fonksiyonunun minimizasyonu
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sonucunda tahmin edilen esbiitiinlesme iliskisi v, = P_ —0,73RU, tahmin edilen esik
degeri ise y =-0,87 olarak bulunmustur. Dolayisiyla ilk rejim reel tcretlerin

liretime nazaran %87 daha fazla diislis gosterdigi durumda gerceklesmektedir.
Tahmin edilen donemde ilk rejim gozlemlerin %10’unu kapsamaktadir. Hansen ve
Seo (2002) caligmasinda gozlemlerin %8 ini kapsayan rejim “u¢ rejim” (extreme
regime) olarak ifade edilmistir. Bu modelde de ilk rejim ug¢ rejim Ozelligi
gostermektedir. Ikinci rejim ise normalin oldukga iizerinde olan %90°hik kismi
kapsamaktadir ve tipik rejim (typical regime) olarak adlandirilmaktadir. Ikinci rejim
ticretler ile tiretim arasindaki farkin %87’den daha az diisiis gosterdigi, aralarindaki

farkin sabit kaldig1 ya da azaldig1 durumda gerceklesmektedir.
[k rejim “ug rejim”, P <0,73RU, — 0,87
Ikinci rejim “tipik rejim”, P, >0,73RU, —0,87

Dogrusal modellerin aksine dogrusal olmayan modellerde incelenen donemin farkl
donemlerinde meydana gelen soklar farkl etki-tepkilere yol agacaktir. Soklarin farkli
rejimlerde gerceklesmesi farkli etkiler yaratabilece§i gibi ayni rejimde olusan iki
soktan biri diger rejime gecise neden olabilmekteyken digeri boyle bir etki

yaratmayabilir.

Tahmin edilen VAR modeli,

~1.17-1.35v,_, —0.063AP_ —0.523ARU,_, +u,,, v, <—0,87
0,356 0,395 0,21 0,32
AB: ( ) ( ) (0,21) (0,32) (5.1)
~0.038—0.049v,, —0.33AP_, —0.013ARU, , +u,,, v, ,>—0.87
(0,036)  (0,047) (0,077) (0,11)

~1.45-1.326v, , —0.518AP_, +0,810ARU,_, +u,, v, , <—-0,87
0,36 0,328 0,19 0,36

U = (0,36) ( ) (0,19) (0,36) (5.2)
0,045+0,039v,_, —0,04AP_, +0,084ARU, , +u,,, v, , >—0.87

0,37)  (0.029) (0, 060) (0,084)

Denklemler incelendiginde gozlem degerlerinin %10’unu igeren ve ug rejim olarak
tanimlanan ilk rejimde hata diizeltme mekanizmasiin isledigini tipik rejim olarak
ifade edilebilecek ikinci rejimde ise hata diizeltme katsayisinin pozitif ya da ¢ok
kiiciik bir deger aldigi goriilmektedir. Dolayisiyla elde edilen esbiitiinlesme

iligkisinin ilk rejimin s6z konusu oldugu durumda gecerli oldugu kararina varilmastir.
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Bu sonuglardan hareketle v, , hata diizeltme degiskeninin fonksiyonu olarak

olusturulan hata diizeltme etkisi Sekil 7°de goriilmektedir. Diger degiskenlerin etkisi
sabit tutuldugunda esigin sag tarafinda iki degisken icin hata diizeltme etkisinin

yaklasik sifir oldugu esigin sol tarafinda ise pozitif iliski oldugu goriilmektedir.

Calismanin bu boliimiinde incelenen reel {icretler ile liretim arasindaki iliskide ilk
modelde k=1,2,3 olmak {izere ii¢ farkli gecikmeyi esas alan modellerden ilki dikkate

alinmalidir. Bunun nedeni

Tablo 8’de verilmis olan esbiitiinlesme regresyonlarinin AIC ve BIC degerlerinden
minimumunun tek gecikme ile saglaniyor olmasidir. Bu nedenle iki ve ii¢ gecikme
uzunlugu secilerek olusturulmus olan modellerin ayrintili sonuglar1 verilmekle

beraber tek gecikme ile kurulan model sonuglari esas alinacaktir.

Tablo 8: Farkh Gecikme Uzunluklar: icin Hesaplanan AIC ve BIC degerleri
K=1 K=2 K=3

Negative Log Like: -1513.244193 | -1515.203959 | -1518.317604

AIC: -1481.244193 | -1467.203959 | -1454.317604

BIC: -1476.155179 | -1459.620671 | -1444.273853

1509 : : ‘ : : :
-1809.5
-1510
-15104
-1811

-181148

Megative Log-Likelihood

-1512

-181245

-1813

513 i i ; i i i
0.95 -0.8 -0.85 -0e 078 0.7 -0.ES 0B
Garna

Sekil 5: 7 Esik Parametresinin Tahmini
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Sekil 6: p Esbiitiinlesme Parametresi Tahmini
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Sekil 7: Uretim ve Ucret Degiskenlerinin Hata Diizeltme Etkisi.

Tek gecikme ile kurulan ECM sonuglari, reel ticretlerin liretimden %87 fazla diisiis
gostermesi sonucunda iki degisken arasinda hata diizeltme mekanizmasinin
islemedigi yoniindedir. Bu durum esik degerinin saginda yer alan bolgede iki
degiskenin sifira ¢ok yakin seyretmesi ve daha sonra aradaki farkin agilmasindan da

goriilmektedir.

Esigin sol tarafinda ise aradaki iligkinin ayn1 yonde oldugu goriilmektedir. Tipik
rejim olarak ifade edilen ve gozlem degerlerinin %90’ 11 kapsayan ikinci rejim reel
ticretlerdeki diisiis sonucunda tiretimde de diisiis olacagini gosterir. Dolayisiyla Sekil
7’de esigin sol tarafinda goriilen bu iliski olagan durumu ifade etmekte ve 0.73 olan
uzun donem iligkisi agikc¢a goriilmektedir. Ancak reel licretlerdeki diisiisiin ya da reel

ticretlerle tiretim arasindaki farkin %87°den daha fazla diisiis goOstermesi hata
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diizeltme etkisini sifira yaklastirmakta ve reel {icretlerle iiretim arasindaki uzun
donem denge iliskisini kaldirmaktadir. Bu denli yiiksek bir diisiis reel {icretlerde
tekrar ayarlanmaya neden olmakta ancak bu ayarlanmaya {iiretimin tepkisi reel

ticretler kadar olmamaktadir.
k gecikme uzunlugunun iki seg¢ilmesi halinde ise esbiitiinlesme iligkisi
v, =P —0,71RU, olarak bulunmustur. Tahmin edilen esik degeri 7 =—0,84 olarak

hesaplanmistir. Dolayistyla ilk rejim reel {icretlerin liretime nazaran %84 daha fazla
diistiigii ya da tcretlerin liretimin %84’den daha da altinda diisiis gostermesi halinde
gerceklestigini gostermektedir. Tahmin edilen donemde ilk rejim gézlemlerin %8 ini
kapsamaktadir. Ikinci rejim ise normalin oldukga iizerinde olan %92’lik bir kismini

kapsamaktadir
[lk rejim “ug rejim”, P <0,71RU,-0,84
Ikinci rejim “tipik rejim”, P >0,71RU, —0,84

Tahmin edilen VAR modeli,

0,099 +0,068v, , +0,54AP_, +0,80AP_,
0,489)  (0,565) (0,343) (0,363)
+0,688ARU, , +1,22ARU, , +u,, v, <—0,84
A])t _ (0,273) (0,404) (53)
~0,033—0,044v, , —0,39AP_, +0,030AP.,
(0,035) (0,048) (0,088) (0,111)
~0,134ARU,_, +0,192ARU_, +u,,, v, >—0,84
(0,074) (0,098)

~0,325-0,34v,_, —0,088AP_, +0,237AP.,
(0,301) (0,35) (0,154) (0,31)
+0,544ARU,_, +1,075ARU. _, +u,,, v, <—0,84
ARU, _ (0,162) (0,368) (5.4)
0,057 +0,070v, , —0,083AP_, —0,060AP.,
0.029)  (0,039) (0,070) (0,081)
—0,089ARU,_, +0,0728ARU,_, +u,, v, >—0,84
(0.054) (0.078)
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Tahmin edilen modellerde parametre tahminlerinin kii¢tildiigli goriilmektedir. Esik
parametresinde ve esbiitiinlesme vektorii tahmininde 6nemli farklar olusmamasina
karsin etki tepki analizi farkli sonuglar sergilemektedir. Esik degerinin saginda kalan
alanda benzer bicimde sifira yakinsama goriilmekteyken iki degiskenin esigin
solunda negatif iligki sergiledigi goriilmektedir. Dolayisiyla iki degisken arasindaki
fark %84°1in altinda olmasi halinde yani ilk rejimde olusan soklara iki degisken farkl
tepkiler vermektedir. Ancak daha once de deginildigi gibi dikkate alinmas1 gereken
sonuglar tek gecikme uzunlugu ile tahmin edilmis olan ilk modelden elde edilen

sonuglardir.

Megative Log-Likelihood

| | |
195 09 0.85 04a 075 07 .65 RIk;]
Garna

Sekil 8:7 Esik Parametresinin Tahmini
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-1500
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Megative Log-Likelihood
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150 I T A S T AR
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Sekil 9: p Esbiitiinlesme Parametresi Tahmini
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Sekil 10: Uretim ve Ucret Degiskenlerinin Hata Diizeltme EtKkisi.

k gecikme uzunlugunun ¢ segilmesi halinde ise esbiitiinlesme iligkisi

v, =P, —0,70RU, olarak bulunmustur. Tahmin edilen esik degeri 7 =—0,81 olarak

bulunmustur. Bu durumda ilk rejim reel iicretlerin tiretimden 0,81 daha fazla diisiis
gosterdigi durumda gergeklesmektedir ve gozlemlerin %20’lik bir kismim

kapsamaktadir, ikinci rejim ise %80’ini kapsamaktadir.
[lk rejim “ug rejim”, P <0,70RU, -0,81
Ikinci rejim “tipik rejim”, P >0,70RU, —0,81

Tahmin edilen VAR model,

-0,97-1,173v, , —0,057AP_, - 0,31AP_, —0,0023AP,_,
(0,177)  (0,214) (0,136) (0,206) (0,143)

+0,111ARU, , -0,169ARU, , +0,0657ARU,_; +u,,, v, <-0,81

AP = (0,217 (0,114) (0,184) (5.5)

—-0,087-0,12v, , —0,046AP_, +0,103AP_, —0,149AP_,
(0,045) (0,062) (0,10) (0,116) (0,091)

+0,203ARU,_, +0,028ARU, , +0,014ARU, , +u,,, v, >-0,81

(0,108) (0,0877) (0,131)
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~0,26—0,30v,_, —0,134AP_, +0,325AP_, +0,160AP_,

(0,200)  (0,244) (0,127) (0,170) (0,151)
+0,352ARU,_, +0,328ARU, , +0,013ARU,_, +u,,
(0,283) (0,142) (0,218)
-0,014-0,028v, , —0,046AP_, +0,028AF_, —0,081AP _,
(0,028) (0,039) (0,051) (0,081) (0,054)
+0,090ARU,_, —0,088ARU, , —0,0296ARU, , +u,,
(0,082) (0,055) (0,074)

v, <-0,81

(5.6)

v, >-0,81

Ug gecikme kullanilmasi halinde yine esik ve es biitiinlesme parametreleri biiyiik

degisiklik gostermemekle beraber modellerde hata diizeltme faktoriiniin negatif ve

anlamli bir hal aldigini, etki tepki grafigine de bu etkinin yansidig1 goriilmektedir.

1809 : : : : : :
-1510 I ] I I ]
-15811
-15812
-15813
-1514

-15815

Megative Log-Likelihood

-15816

-15817

-1518

-1519 L
] 08 08 075 07 -0.65 06 055

Garma

Sekil 11: 7 Esik Parametresinin Tahmini
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-1500
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-1515
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Sekil 12: B Esbiitiinlesme Parametresi Tahmini
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Sekil 13: Uretim ve Ucret Degiskenlerinin Hata Diizeltme EtKkisi.

Gecikme uzunlugunun t¢ se¢ildigi bu modelde esigin sol tarafinda aynmi yonde iliski

ve esikten sonrada hata diizeltme etkisinde azalma oldugu goriilmektedir.

5.3.2 Model 2

Ikinci model alternatifi olarak ise iiretimde calisanlara yapilan ddemelerin imalat
sanayinde asgari iicret seviyesinde oldugu varsayimindan hareketle hesaplanan reel
ticretlerle analiz yapilmistir. Bu analizde de alternatif li¢ gecikme ile model
stnanmustir. Incelenen dénemin farkli olmasi nedeniyle sanayi {iretimi serisi ayni
olmasina karsin tekrar birim kok analizine tabi tutulmustur. Smmama ilk modelde
oldugu gibi hem geleneksel birim kok testleri hem de Caner ve Hansen (2001) birim

kok testi ile yapilmistir.

5.3.2.1 Sanayi Uretim Endeksi ve Reel Ucretler Birim Kok Sonuclar

Calismada 1987:01-2007:10 déneminde aylik Tiirk Imalat Sanayi Uretim Endeksi
incelenmistir'". Incelenen veriye dncelikle logaritmik doniisim uygulanmustir. Yine
aym donemde aylik reel icretler'” incelenmistir. Reel iicret verilerinin
hesaplanmasinda asgari iicret verilerinden yararlanilmistir. Incelenen donemde asgari
ticret Toptan Esya Fiyat endeksine boliinerek hesaplanmis olan reel {icret verilerine

logaritmik doniisiim uygulanmistir. Reel {icret serisinin grafigi (Sekil 15)

"' T.C. Merkez Bankas1, www.tcmb.gov.tr adresinden elde edilmistir.
"2 T.C. Merkez Bankasi, www.tcmb.gov.tr adresinden elde edilmistir.
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incelendiginde seride trend etkisi goriilmektedir. bu nedenle birim kok testlerinin
timiinde trend etkisi modelize edilerek testler uygulanmigtir. Sekil itibariyle
mevsimsellik etkisi oldugu diislinlilerek mevsimsel diizeltme yapma gerekliligi
tizerinde durulmustur. Ancak gerek Census X12 yontemi ile yapilan mevsimsel
diizeltme gerekse geleneksel kukla degiskeni yaklasimi ile yapilan mevsimsel
diizeltme bu goriiniimii kaldirmamistir. Bu goriinlimiin nedeni asgari ticretlerin sabit
kaldigr donemlerden kaynaklandigi aciktir. Ancak mevsimsel diizeltme ile bu
goriinlimiin diizelmemesi asgari iicret diizenlemelerinin de kendi iginde rastsallik
icermesi ve periyodik olarak aciklanmamasidir. Periyodik bir seyir izlemeyen bir
durum olmasit nedeniyle mevsimsel diizeltme uygulanmamis veriye sadece
logaritmik doniisiim uygulamakla yetinilmistir. Bu doniisiimler yapildiktan sonra
geleneksel birim kok testlerine tabi tutulmustur. ikinci adimda ise Caner ve Hansen

(2001) ¢aligmalarinda izlenen yontem uygulanmustir.

5.3.2.2 Geleneksel Birim Kok Testleri Sonuclari

Ilk modelde oldugu gibi geleneksel birim kok testlerinden ADF, KPSS, ERS (Elliott-
Rothenberg-Stock (1996)) ve Ng-Perron (2001) testleri serilerin duraganliginin
incelenmesinde kullanilmistir. Degiskenlerin grafik analizleri sonucunda ( Sekil 14,
Sekil 15) trendin varligina karar verilmis ve tiim birim kok testleri trendin varligini
modelize eden segenekler kullanilarak teste tabi tutulmustur. ADF testinde gecikme
uzunlugu hem AIC hem de SIC bilgi kriterlerine gore 12 alimmasi halinde
otokorelasyon sorununun ortadan kalktigi  goriilmistiir. Sonucglar  kismi
otokorelasyon fonksiyonu incelenmek suretiyle desteklenmistir. ADF testine benzer
bicimde ERS testinde de gerek AIC gerekse MAIC (Modified AIC) bilgi kriterine
gbre optimal gecikme uzunlugu 12 olarak belirlenmistir. Tablo 9’da Sanayi Uretim
Endeksi verisi icin geleneksel birim kok testlerinin toplu sonuglarina yer verilmistir.
Her bir test icin gdsterilmis olan hesaplanan test istatistikleri ile kritik degerlerinden
de anlasilabilecegi gibi iiretim serisi birim kdke sahip oldugunu gdsteren test hipotezi
reddedilmemektedir. Tablonun ikinci kisminda ise serinin birinci farkinin alinmasi

halinde duragan hale geldigi goriilmektedir.
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Tablo 9: Sanayi Uretim Endeksi Geleneksel Birim Kok Testleri

P Test Istatistigi 1% 5% 10%
ADF* -2.2039 -3.9973 -3.4289 -3.1379
KPSS** 0.192272 0.216000 | 0.146000 | 0.119000
ERS DF-GLS* -2.4225 -3.4637 -2.9226 -2.6271
Ng-Perron* | MZa -7.7721 -23.8 -17.3 -14.2
Ng-Perron | MZt -1.9487 -3.42 -2.91 -2.62
Ng-Perron | MSB 0.25074 0.143 0.168 0.185
Ng- Perron | MPT 11.7865 4.03 5.48 6.67
-D(P)-
ADF - D(P)- -4.972011 -3.457984 | -2.873596 | -2.573270
Ng-Perron* | MZa -35.0596 -13.8000 | -8.10000 | -5.70000
Ng-Perron | MZt -4.16966 -2.58000 | -1.98000 | -1.62000
Ng-Perron | MSB 0.11893 0.17400 0.23300 0.27500
Ng- Perron | MPT 0.75025 1.78000 3.17000 4.45000

*Gecikme uzunlugu 12 olarak belirlenmistir.

0,25
0,2

015 .w

0,1

0,05
0

.0106\

Q(ézti—O% P

-0,15
-0,2
-0,25
-0,3

Sekil 14: 1987:01-2007:10 Déneminde Logaritmik Sanayi Uretim Endeksi

Reel ficret serisinde de trendin varligi nedeniyle tiim testler yigilim ve trendin
varligint modelize eden segenekler kullanilarak teste tabi tutulmustur. Sanayi liretim
endeksi verisi ile benzer bigimde ADF testinde gecikme uzunlugu hem AIC hem de
SIC bilgi kriterlerine gére 12 alimmasi halinde otokorelasyon sorununun ortadan
kalktig1 goriilmiistiir. Bu analizde de sonuglar kismi otokorelasyon fonksiyonu
incelenmek suretiyle desteklenmistir. ADF testine ve ERS testinde gerek AIC
gerekse MAIC (Modified AIC) bilgi kriterine gére optimal gecikme uzunlugu 12
olarak belirlenmistir. Tablo 10’da geleneksel birim kok testlerinin toplu sonuglarina

yer verilmistir. Her bir test i¢in gosterilmis olan hesaplanan test istatistikleri ile kritik
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degerlerinden de anlasilabilecegi gibi iicret serisi birim kdke sahip oldugunu gosteren
test hipotezi reddedilmemekte, serinin ilk farklarimin ise duragan oldugu

goriilmektedir.

Tablo 10: Reel Ucret Serisi Geleneksel Birim Kok Testleri

w Test Istatistigi 1% 5% 10%

ADF* -2.28842 -4.00532 -3.4328 -3.1402
KPSS 0.167382 0.216 0.146 0.119

ERS DF-GLS** -2.13975 -3.4648 -2.934 -2.644
Ng-Perron* | MZa -7.86359 -23.8 -17.3 -14.2
Ng-Perron | MZt -1.91053 -3.42 -2.91 -2.62
Ng-Perron | MSB 0.24296 0.143 0.168 0.185
Ng- Perron | MPT 11.7919 4.03 5.48 6.67

- D(w)-

ADF - D(w)- -3.804808 -3.457984 | -2.873596 | -2.573270
Ng-Perron | MZa -120.393 -13.8000 | -8.10000 | -5.70000
Ng-Perron | MZt -7.75859 -2.58000 | -1.98000 | -1.62000
Ng-Perron | MSB 0.06444 0.17400 0.23300 0.27500
Ng- Perron | MPT 0.20360 1.78000 3.17000 4.45000

*Gecikme uzunlugu 12 olarak belirlenmistir.
**Gecikme uzunlugu 13 olarak belirlenmistir.
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Sekil 15: 1987:01-2007:10 Déneminde Logaritmik Reel Ucretler
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5.3.2.3 Caner ve Hansen (2001) Birim Kok Test Sonug¢lari

Oncelikle iiretim serisi birim kok analizi icin TAR modeli kurulmustur. Tablo 11°de
elde edilen sonuglar sunulmustur. Sabit terim ve trend degiskeni iceren TAR modeli
tahmin edilmistir. Esik degeri -0.02 olarak tahmin edilmistir. Bu noktada elde edilen
sonu¢ sanayi iretim endeksinin %2 oranindan daha fazla diisiis gdstermesi halinde
birinci rejim gerceklesmektedir. Bu durum incelenen donemin %22’sinde
gerceklesmektedir. Incelenen donemde gozlemlerin % 78’inin ikinci rejime dahil
oldugu saptanmustir. Dolayisiyla sanayi iiretim endeksinin %2 den daha az diisiis

gostermesi, sabit kalmasi ya da artmasi halinde ikinci rejimde yer almaktadir. DP,._,,
DP_,, DP ., DP_,, DP ., DP_, degiskenlerinin parametre tahminleri ve rejimler
aras1 fark Tablo 11°de goriilmektedir.

Tablo 11: Sanayi Uretim Endeksi TAR Model Tahmin Sonuclari

1. Rejim Tahmini 2 Rejim Tahmini
7y =-0.02 Z <y Z ., >y

P Tahmin St. hata Tahmin St.hata

Cc -0.10413 | 0.033802 | -0.01929 | 0.01429
TR 0.000549 | 0.000215 | 0.000185 | 9.9E-05
P(t-1) -0.38415 | 0.171619 | -0.12761 0.07585
DP(t-1) -0.5132 0.256495 -0.42751 0.10943
DP(t-02) -0.1078 0.273595 | -0.19747 | 0.11108
DP(t-03) 0.252649 0.19299 -0.29902 | 0.09441
DP(t-04) 0.331533 | 0.197325 | -0.32591 0.09218
DP(t-05) -0.14453 | 0.225415 | -0.22625 0.0866
DP(t-06) 0.536188 0.25177 -0.17493 0.08189
DP(t-07) 0.00072 0.254055 | -0.19266 | 0.07881
DP(t-08) 0.128899 | 0.211649 | -0.23795 0.07777
DP(t-09) 0.09087 0.170391 -0.12872 | 0.07433
DP(t-10) -0.18014 | 0.161739 | -0.22863 0.07259
DP(t-11) -0.03993 | 0.136314 | -0.10174 | 0.07377
DP(t-12) 0622468 —0-H7544—— 041023006553
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Sekil 16: Uretim Serisi Degerlerinin iki Rejim Arasinda Dagihim

Ikinci olarak reel {icret serisi birim kok analizi i¢in TAR modelin uygun olup
olmadig1 incelenmistir. Tablo 12’de edilen sonuglara yer verilmistir. Sabit terim ve
trend igeren TAR modeli tahmin edilmistir. Esik degeri -0.07 olarak tahmin
edilmistir. Reel tiicretlerin %7 oranindan daha fazla diismesi halinde deger birinci
rejimde yer almaktadir. Bu durum incelenen donemin %14’iinde ger¢eklesmektedir.
Incelenen dénemde gozlemlerin % 86’s1 ise ikinci rejime girmekte ve reel iicretlerin
%7 den daha az diismesi, sabit kalmas1 ya da artmasi halinde ikinci rejimde yer

Dw, ,, Dw, s, Dw,_,, Dw,_,

t-37 t=5° =62

almaktadir. Tablo 12 incelendiginde Dw, ,, Dw,

-2
degiskenlerinin parametre tahminlerinde esik modelde rejimler arasi fark

goriilmektedir.
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Sekil 17: Reel Ucretler Serisinin Degerlerinin ki Rejim Arasinda Dagilimi
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Tablo 12: Reel Ucret Serisi TAR Model Tahmin Sonuclar:

1. Rejim Tahmini 2 Rejim Tahmini

y=-0.07 Z, <y Z.,>y

w Tahmin St. hata Tahmin St.hata
C 0.339369 0.093270 0.020567 0.027596
TR 0.000664 0.000390 0.000168 0.000106
w(t-1) -0.465725 | 0.135228 | -0.051813 | 0.046037
Dw(t-1) 2.241029 0.773677 | -0.034281 0.077476
Dw(t-02) 0.777754 0.819445 | -0.028405 | 0.074932
Dw(t-03) 0.954680 0.687729 | -0.020799 | 0.073634
Dw(t-04) -1.751922 | 0.634699 | -0.019923 | 0.071640
Dw(t-05) -0.668018 | 0.357708 0.014474 0.069092
Dw(t-06) -0.156904 | 0.331640 0.016091 0.066596
Dw(t-07) -0.625577 | 0371915 | -0.012932 | 0.064863
Dw(t-08) -0.372256 | 0.412668 | -0.034442 | 0.062501
Dw(t-09) -0.153237 | 0.389957 | -0.044954 | 0.061292
Dw(t-10) -1.039922 | 0.358600 | -0.045048 | 0.060161
Dw(t-11) 1.751710 0.372745 | -0.035156 | 0.059486
Dw(t-12) 0.393864 0.069749 0.291677 0.123274

Tablo 13’de iiretim degiskeni Tablo 14’°de ise licret degiskeni i¢in uygulanmig olan

dogrusal olmayan birim kok testi sonuglar1 yer almaktadir.

Uretim serisi igin m gecikme parametresi iki olarak belirlenirken gecikme
parametresi k, on iki olarak belirlemistir. Gecikme sayis1 k, geleneksel birim kok
testlerinde secilen en yiiksek gecikme uzunlugu dikkate alinarak belirlenmistir. m ise
Caner ve Hansen (2001) calismasindan hareketle SSR minimum olacak sekilde
belirlenmigtir. Bootstrap Esik Testi incelenen seride esik etkisini sinamaktadir.
Bunun i¢in uygulanan Wald testi sonucunda k ve m gecikme uzunluklarina gore elde
edilen test istatistikleri ve olasilik degerleri verilmistir. Tablo 13 ve Tablo 14’de de
goriildiigli gibi her iki seride de trendin modele katilmasi halinde gerek k gerekse m
gecikme uzunlugunda esik etkisinin varlig1 s6z konusudur. Dolayisiyla dogrusalliga
isaret eden Hy hipotezi reddedilememektedir. Ucret serisi i¢in uygulanmis olan birim

kok analizinde ise k parametresi on iki, m parametresi ise on bir olarak belirlenmistir.
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Bu iki parametrenin belirlenmesinde de {iiretim serisinde kullanilan yontemler

kullanilmustir.

Bu sinamadan sonraki adimda R; ve R, testlerine yer verilmistir. Cift tarafli R, testi
sonuglarinda iiretim serisi hem k hem de m gecikme uzunluklarinda duraganlig
gosteren sifir hipotezini olasilik degerlerinden de goriilecegi gibi reddetmektedir. R;

testi sonuclarmda da H,: p, <0, p, <0 serinin birim koke sahip oldugunu gosteren

alternatif hipotez kabul edilmektedir.

t; ve t; testlerinde ise rejimler de birim kokiin varligi test edilmis ve her iki rejimde
de tretim serisi i¢in birim kok etkisinin var oldugu goriilmiistiir. (Smama 1000

bootstrap tekrar ile yapilmistir. )

Tablo 13: Sanayi Uretim Endeksi Caner ve Hansen (2001) Test Sonuglar1

Wald Bootst. | Asimp.

P Degisken Istatistigi |p-degeri|p-degeri
, , P(m) 41,01 | 0015 | 0018
Bootstrap Esik Testi
P(K) 3799 | 0,03 | 0026
Birim Kok Smamasi icin Cift Tarafli P(m) 7,84 0,36 0,544
Wald Testi (R,)
P(k) 10,67 0,177 0,286
Birim Kok Smamasi icin Tek Tarafli P(m) 7,84 0,354 0,52
Wald Testi (R;)
P(K) 1239 | 0,105 | 0,166
P(m 2,238 0,261 0,588
t; Duraganlik testi (m) . : :
P(K) 2,120 | 0325 | 0,624
P(m 1,68 0,45 0,83
t; Duraganhk testi (m) = = 2
P(k) 2,80 0,122 0,30

(Bootstrap tekrar sayist: 1000, Uretim: k= 12, m=2)

Reel iicret serisinin Caner ve Hansen (2001) birim kok analizi ise farkli sonug
vermektedir. R,, R; testleri k gecikme sayist igin birim kokiin varligmi
reddetmektedir. Tablo 14’den de goriilebilecegi gibi olasilik degerleri her iki testin k
gecikmesi i¢in %5’in altindadir. Uzun donem gecikme uzunlugu olarak da
yorumlanan ve sonuclarin degerlendirilmesinde esas alinan m gecikme sayisi igin ise
%10’un altinda hata pay1 ile serinin birim koke sahip olmadigina isaret etmektedir.

Bunun nedenleri t; ve t;, testleri ile rejimlerin birim koke sahip olup olmamasina
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bakilarak anlasilabilmektedir. t, testi ikinci rejimin birim kok siireci izledigine isaret

ederken ilk rejimi sinayan t; testi birim kok etkisinin var olmadigini géstermektedir.

Tablo 14: Reel Ucret Serisi Caner ve Hansen (2001) Test Sonuclar

W Desisken | Wald Bootst. Asimp.
giy Istatisti@i | p-degeri | p-degeri
, , w(m) 125,57 0,0 0,0
Bootstrap Esik Testi
w(k) 72,32 0,00 0,01
Birim Kok Smamasi icin Cift Tarafh Wald| w(m) 13,12 0,08 0,14
Testi (R
1Ry w(k) 30,81 0,02 0,002
Birim Kok Smamasi i¢in Tek Tarafli w(m) 13,13 0.08 0,13
Wald Testi (Ry)
w(k) 30,81 0,02 0,00
w(m 3,44 0,04 0,09
t; Duraganlhk testi (m) ’ - -
w(k) 5,35 0,01 0,00
w(m 1,12 0,60 0,95
t; Duraganhk testi (m) : : 2
w(k) 1,45 0,42 0,89

(Bootstrap tekrar sayisi: 1000, Ucret: k=12, m=11)

Bu sonuglar dikkate alinmayarak TAR esbiitiinlesme testi uygulanmis ve gayet
anlamli sonuglar eclde edilmistir. Bu sonuglardan hareketle c¢alismanin temel
hipotezlerinden biri olan TAR esbiitiinlesme analizi 6ncesinde geleneksel birim kok
testlerinin yapilmasi halinde sapmali sonuglar elde edilebilecegi bu sonuclar ile

ispatlanmis olmaktadir.

5.3.2.4 Hansen ve Seo (2002) TAR Esbiitiinlesme Sonuclari

(5.7) ve (5.8) numarali modellerde Esik VAR modeller goriilmektedir. Parantez
icinde yer alan degerler Eicker — White standart hatalardir. Modeller incelendiginde
parametre tahminlerinin genellikle istatistiksel olarak anlamli oldugu goriilmesine
karsin hata diizeltme teriminin sadece ilk modelde uzun dénem dengesine doniis

egilimi gosterdigi saptanmustir.

Calismada 1987:01-2007:10 doneminde reel iicretler ile imalat sanayi tiretim endeksi
verileri kullanarak aralarindaki TAR esbiitiinlesme iligkisi test edilmistir. Secilen k,
gecikme uzunlugu ilk modelde oldugu gibi AIC ve BIC kriterine bagli olarak

secilmis ancak iic farkli gecikme uzunlugunun se¢iminde de biiylik farklilik
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olusmadigin1 gostermek amaciyla tiim ¢oztimler sunulmustur. Tablo 15°de verilmis
olan AIC ve BIC degerlerinden de goriilecegi gibi modeller arasinda minimum AIC
ve BIC degerine sahip olan model iki gecikme uzunlugunun kullanildig:
modeldir.Hansen ve Seo (2002) testi sonucunda esbiitiinlesme iligkisinin bir olmasi
yada hesaplanmas1 halinde dogrusal esbiitiinlesme hipotezine karsti TAR
esbiitinlesmenin ~ sinandigi  supLM® ve supLM testleri sonucunda TAR
esbiitiinlesmenin kabul edildigi goriilmiistiir. Tek gecikme uzunlugu kullanilmis olan
ilk modelde gerek supLM" testi gerekse supLM testi sonucunda TAR esbiitiinlesme
%93 anlamlilikla kabul edilmektedir. Iki gecikme ile modellerin kurulmasi halinde
anlamlilik seviyesi her iki test icin de %97’ye ¢ikmaktadir. Ug gecikme kullaniimasi
halinde ise anlamlilik seviyesi %86’ya diismektedir. Dolayisiyla {i¢ gecikme
kullanilmas1 gerektigine karar verilmesi halinde dogrusal esbiitiinlesme iligkisini
gosteren sifir hipotezi kabul edilmektedir. Kullanilmas1 gereken gecikme uzunlugu

AIC ve BIC kriterlerine gore iki olarak belirlenmistir. y, f parametreleri i¢in tarama
biiylikliigii her iic modelde de 300x300 secilmis ve olasilik fonksiyonunun
minimizasyonu sonucunda tahmin edilen esbiitiinlesme iliskisi v, = P_, —0,55W,
olarak bulunmustur. Tahmin edilen esik degeri y =-0,41 olarak hesaplanmistir.

Dolayisiyla ilk rejim reel iicretlerin, liretimden %40 daha fazla diisiis gostermesi
duruma kadar gergeklesmektedir. Bu modelde ilk rejim gozlem degerlerinin %94
gibi normalin oldukca {izerinde bir kismini1 kapsamaktadir. Ikinci rejim ise %6’sini

kapsamaktadir.
[k rejim “tipik rejim”, P, <0,55W,—0,41
Ikinci rejim “ug rejim”, P >0,55W,-0,41

Tahmin edilen VAR modeli ise agagida verilmistir.

~0,103—0,214v, , —0,246AP_ +0,013AW,_ +u,, v, <-0,41
0,022 0,045 0,056 0, 046
AP = ( )« ) ( ) ( ) (5.7)
—0,419-0,98v,_, —0,45AP_ —1,34AW _ +u,,, v, >—0,41
(0,098) (0, 26) (0,18) (0,77)

0,097 +0,20v, , —0,128AP_ +0,023AW_ +u,, v, <—0,41
0,028 0,0 0,12 0,022
W= ( ) (0,05) (0,12) ( ) (5.8)
1,56+3,481v,, —2,220AP_ +4,317TAW_ +u,,, v, >-0,41

0.614) (1,55) (1,350) (3,942)
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(5.7)’numaral1 denklem incelendiginde her iki rejimde de hata diizeltme
mekanizmasinin isledigi goriilmektedir. Bu sonug Sekil 20°de yer alan hata diizeltme
etkisinden de gozlemlenebilmektedir. Ancak esigin saginda dengeden uzaklagsma sz
konusudur. Dolayisiyla iki degisken arasindaki farkin % 41°den az olmasi halinde
hata diizeltme etkisi sifira yakindir. Esik degerinin saginda ise dengeye doniis

mevcut degildir.

1588 : : : : : :
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-1580
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Sekil 18: 7 Esik Parametresinin Tahmini
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Sekil 19: B Esbiitiinlesme Parametresi Tahmini

114



01

005

1]

005

01 i i i i i i L
7 .65 .6 {55 0.5 0.4 035

Sekil 20: Uretim ve Ucret Degiskenlerinin Hata Diizeltme EtKkisi.

0.3

Hata diizeltme modelinden elde edilen sonuglar 1s1ginda esige gelene kadar hata
diizeltme etkisinde azalma oldugu esikden sonra ise denge hatasinin biiylidiigii ancak
bu biiyiimenin reel iicretlerde meydana gelen sigrama nedeniyle olustugu

goriilmektedir.

Tablo 15: Farkh Gecikme Uzunluklar: Icin Hesaplanan AIC ve BIC degerleri

K=1 K=2 K=3
Negative Log-Like: | -1579.963928 | -1615.817159 | -1616.002814
AIC: -1547.963928 | -1567.817159 | -1552.002814
BIC: -1541.652701 | -1558.392432 | -1539.492890

Tablo 15°de ikinci model i¢in hesaplanmis olan ii¢ farkli gecikme uzunlugu ile
kurulan modellerin AIC ve BIC degerleri verilmistir. Bu degerler incelendiginde en
diisitk AIC ve BIC degerlerinin iki gecikme uzunlugu alinarak kurulan modelde elde
edildigi goriilmektedir. k gecikme uzunlugunun iki secilmesi halinde esbiitiinlesme
iliskisi ilk modelde oldugu gibi v, = P, —0,55W, olarak bulunmustur. Tahmin
edilen esik degeri y =—0,41 dir. Dolayisiyla ilk rejim reel ticretlerin tiretimden 0,41
daha fazla diisiis gostermesi halinde ger¢eklesmektedir. Bu modelde ilk rejim gézlem
%93’likk  bir %7’sini

kapsamaktadir.

degerlerinin kismmni  kapsamakta, ikinci rejim ise
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[k rejim “tipik rejim” P, < 0,550, —0,41
Ikinci rejim “ug rejim”, P >0,55W,-0,41

Tahmin edilen VAR model,

~0,056—0,119v,_, —0,366AP_, +0,043AP_,
(0,043) (0,021)  (0,062) (0,045)
=0,13AW,_, +0,13AW,_, +u,,, v, <-0,41
AP = (0,064) (0,027) (5.9)
~0,316—0,146v, , —0,907AP_, —2,32AP.,
(0,155) (0,38) (0,227) (0,92)
=0,57AW,_ +L172AW,_, +u,,, v, >-0,41
(0,27) (1,32)

0,104+0,22v, , —0,225AFP_ +0,020AF_,
(0,06) (0,033 (0,13) (0,024)
—0,191AW,_, —0,005AW,_, +u,,, v, <-0,41
AW = (0,104) (0,029) (5.10)
2,627+6,214v,  —4,642AP_ +9,127AF_,
(041)  (0,99) (0,995) (3,96)
—4,35AW, | —6,85AW, , +u,,, v, >-0,41
(0,71) (4,35)

Sekil 21 ve Sekil 22°de esik ve esbiitiinlesme parametresi tahminleri i¢in olusturulan
fonksiyonlar verilmistir. Sekil 23°de ise gecikme uzunlugunun iki olarak
belirlenmesi halinde diger degiskenlerin etkisi sabit tutuldugunda hata diizeltme
degiskeninin etkisi goriilmektedir. Esigin sol tarafinda hata diizeltme etkisi gittikce
sifira yaklagmaktadir. Bu da hata diizeltme etkisinin soklar1 tekrar dengeye
dondiirecek mekanizmanin olmadigimmi gostermektedir. Esigin saginda ise reel
ticretlerdeki esik etkisiyle meydana gelen sigramanin istatistiksel olarak anlamli
olmasma karsin dengeye yoneltici bir mekanizma olmadigi goriilmektedir. Bu
anlamli goriinen iligki reel iicretlerde meydana gelen kriz sonrasi ayarlanmadan

kaynaklanmaktadir.
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Sekil 23: Uretim ve Ucret Degiskenlerinin Hata Diizeltme EtKkisi.
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k gecikme wuzunlugunun {i¢ secilmesi halinde ise esbiitiinlesme iligkisi

v, =P —0,55W, olarak bulunmustur. Tahmin edilen esik degeri y =-0,4 olarak

bulunmustur. Ilk rejim reel iicretlerin iiretimden -0,41 daha fazla diisiis gdstermesi
halinde ger¢eklesmektedir. Bu modelde ilk rejim gozlem degerlerinin %9011
kapsamakta, ikinci rejim ise %10’unu kapsamaktadir. Ikinci rejim ise iicretlerin

tiretimden %0,4 daha az diismesi, sabit kalmasi ya da aradaki farkin azalmasi

gerceklesmektedir.

[k rejim “tipik rejim” P < 0,55, — 0,41

Ikinci rejim “ug rejim”, P >0,55W,-0,41

Tahmin edilen VAR modeli agsagida verilmistir,

0,046 —0,098v, , —0,409AP_, +0,050AP_, —0,169AP._,

(0,022) (0,045 (0,069) (0,046) (0,076)
+0,141AW, | —0,0259AW, , +0,041AW _, +u,,, v, <-0,41
(0,028) (0,058) (0,026) (5.11)
~0,0787+0,003v, , —0,666AP_, —1,248AP_, —0,143AP._,
(0,091) (0,244) (0,243) (1,359) (0,333)
—0,838AW,_ +0,47T1AW,_, —1,273AW,_; +u,,, v, >-0,41
(1,476) (0,258) (0,967)
0,108+0,22+v, , —0,192AP_ +0,0279AP_, —0,171AP_,
(0,035) (0,067 (0,152) (0,026) (0,099)
—-0,007AW,_ +0,08AW,_ , —0,001AW, _; +u,,, v_,<-0,41
(0,032) (0,084) (0,031)
2,464 +5,42v, , —3,69AP_, +17,47AP_, —1,68APF _,
(0,333)  (0,865) (0,748) (2,618) (0,87)
=3,52AW,_ +2,002AW, , —2,526AW, _, +u,,, v, >-0,41
(6,484) (0,670) (3,417)
(5.12)
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Benzer sonuglar gecikme uzunlugunun 3 secilmesi durumunda da s6z konusudur.
Diger modellerden farkli olarak hata diizeltme faktorii her iki rejim de de oldukga
diisiiktiir. Gecikme uzunlugunun ii¢ secilmesi durumunda elde edilen sonuglar daha

once de deginildigi gibi dogrusal esbiitiinlesmeye isaret etmektedir.
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6. SONUC

Calismada Tirkiye’de reel iicretlerle iiretim arasindaki uzun dénemli iliski TAR
esbiitiinlesme analizi ile incelenmektedir. Analiz yonteminin se¢imine 151k tutmasi
acisindan dogrusal olmayan zaman serileri modelleri hakkinda kisaca bilgi verilmis
TAR ailesi modelleri agiklanmigtir. Yapilan analizin TAR esbiitiinlesme analizi
olmasi1 nedeniyle TAR modelleri anlatilirken bu tip modellerin en popiilerleri
arasinda olan SETAR ve STAR modellerin de yapisi ve tahmin yontemlerine yer

verilmigtir.

TAR esbiitiinlesme analizi literatiire 1997 yilinda Balke ve Fombay’in ¢alismasiyla
girmistir. Bu calismadan sonra gerek literatiire yapilan katkilar gerekse gelistirilen
yontemlerin kullanimi niteligindeki ¢calismalarda esbiitiinlesmenin gerek kosulu olan
degiskenlerin ayni dereceden duragan olmasi, geleneksel birim kok testleri ile
sinanmaktadir. Bu nedenle ¢alismanin {i¢lincii boliimiinde bu birim kok testlerine
kisaca deginilmistir. Yine bu bdliimde TAR esbiitiinlesme analizinin 6ncesinde TAR
birim kok analizi yapilmasmin gerekli oldugu diisiiniilmiis ve dogrusal olmayan
birim kok analizlerinin gelisim siirecine bagli kalarak Enders ve Granger (1998),
Caner ve Hansen (2001) ¢alismasi incelenmistir. Ikinci bdliimde oldugu gibi paralel
gelisim siireci izlemesi nedeniyle STAR modeller i¢cin gelistirilmis olan birim kok

simnamasina da teorik olarak yer verilmistir.

Dordiincii boliimde ise arastirma konusu olan reel ticretler ile tiretim arasindaki uzun
donemli iligkinin incelenmesinde kullanilan dogrusal olmayan esbiitiinlesme
analizinin teorik temelleri ayrintili bir bicimde incelenmistir. Incelemede teorinin
cikisindan itibaren gelistirilen tiim TAR esbiitiinlesme testleri teorik olarak
aciklanmistir. Bunlar Balke ve Fomby (1997), Lo ve Zivot (2001) ve bu c¢aligmada
kullanilacak olan Caner ve Hansen (2002) TAR esbiitiinlesme testleridir. Ayrica
ikinci ve tUglincii boliimlerde oldugu gibi paralel gelisim siireci izleyen STAR ECM

ve esbiitlinlesme teorisine de yer verilmistir.

Son bolim Tiirkiye analizinden olusmaktadir. Analiz iki benzer model ile

yapilmistir. Ik model 1990:01-2007:06 doneminde sanayi iiretimde calisanlara
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yapilan 6demeleri igeren reel iicretler ile sanayi iiretimi arasindaki uzun donem
iligkisini incelemektedir. Bu asamada oncelikle ayni dereceden duragan olup
olmadigini incelemek i¢in duraganlik analizi yapilmistir. Duraganlik analizinde ilk
adimi literatiirdeki tim TAR esbiitiinlesme analizlerinde oldugu gibi geleneksel
birim kok testleri kullanilmistir. Test sonuglar1 incelendiginde her iki degiskenin de
birinci dereceden duragan oldugu goriilmiistiir. ikinci adimda ise ¢aligmanin temel
tezi olan TAR birim kdk analizi uygulamasina bagvurulmustur. Bu analizde se¢ilen
yontem Caner ve Hansen (2001) calismasinda Onerilen testtir. Testin avantaji ilk
adimda serinin TAR model ile modellenmesinin uygunlugunu arastirmasi, ikinci
adimda serinin genel olarak duraganliginin incelenmesi ve son olarak da her rejimin
duraganligimi ayri ayri incelemeye izin vermesidir. Ilk modelde incelenen her iki
degisken icin TAR model olusturulmus, degiskenin genel anlamda duragan olmadig:
ve rejimlerin her birinin birim kok siireci izledigi kararmma varilmigtir. TAR
esbiitiinlesme testi i¢in ise Hansen ve Seo (2002) testi kullanilmistir. Test sonucunda

elde edilen esbiitiinlesme iligskisi v, = P, —0,73RU, tahmin edilen esik degeri ise
y =-0,87 olarak bulunmustur. Dolayisiyla ilk rejim reel iicretlerin {iretime nazaran

%87 daha fazla dislis gosterdigi durumda gergeklesmektedir. Tahmin edilen
donemde ilk rejim gdzlemlerin %10’unu kapsamaktadir. Ikinci rejim ise gozlem
degerlerinin %90’lik kism kapsamaktadir ikinci rejim iicretler ile iiretim arasindaki
farkin %87°den daha az diisiis gosterdigi, aralarindaki farkin sabit kaldigi ya da
azaldigr durumda gerceklesmektedir. Dolayisiyla ilk rejim, P <0,73RU, -0,87 ve

ikinci rejim i¢in P > 0,73RU, —0,87 esbiitiinlesme iliskisi s6z konusudur.

Incelenen ECM iligkisinde ise gozlem degerlerinin %10’unu iceren ve ug¢ rejim
olarak tanimlanan ilk rejimde hata diizeltme mekanizmasinin isledigini tipik rejim
olarak ifade edilebilecek ikinci rejimde ise hata diizeltme katsayisinin pozitif ya da
cok kiiclik bir deger aldigi goriilmektedir. Dolayisiyla elde edilen esbiitiinlesme
iliskisinin ilk rejimin s6z konusu oldugu durumlarda gegerli oldugu kararina

varilmstir.

Bu sonuglardan hareketle hata diizeltme degiskeninin fonksiyonu olarak olusturulan
hata diizeltme etkisi diger degiskenlerin etkisi sabit tutuldugunda esigin sag tarafinda
iki degisken icin hata diizeltme etkisinin yaklasik sifir oldugu esigin sol tarafinda ise

pozitif iligki oldugu goriilmektedir.
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Tek gecikme ile kurulan ECM sonuglari, reel iicretlerin liretimden %87 fazla diisiis
gostermesi sonucunda iki degisken arasinda hata diizeltme mekanizmasinin
islemedigi yoniindedir. Esigin sol tarafinda ise aradaki iligkinin ayni yonde oldugu
goriilmiistiir. Tipik rejim olarak ifade edilen ve gozlem degerlerinin %90’ 1
kapsayan ikinci rejim reel licretlerdeki diisiis sonucunda iiretimde de diisiis olacagini
gosterir. Ancak reel ticretlerdeki diisiisiin ya da reel licretlerle iiretim arasindaki
farkin %87°’den daha fazla diisiis goOstermesi hata diizeltme etkisini sifira
yaklastirmakta ve reel lcretlerle iiretim arasindaki uzun donem denge iligkisini
kaldirmaktadir. Bu denli yiiksek bir diisiis reel {icretlerde tekrar ayarlanmaya neden

olmakta ancak bu ayarlanmaya iiretimin tepkisi reel iicretler kadar olmamaktadir.

Ikinci model incelemesi 1987:01-2007:10 déneminde sanayi iiretimi ile Tiirkiye’de
reel Uicretlerin bir gdstergesi olarak reel asgari licretler arasindaki uzun dénem iliski
incelenmistir. Ikinci modelde de ilk modelde oldugu gibi geleneksel birim kok
testleri ile Caner ve Hansen (2001) birim kok testi uygulanmistir. Geleneksel birim
kok testleri sonucunda serilerin ikisinin de birinci dereceden duragan oldugu
sonucuna varilmistir. Ancak Caner ve Hansen (2001) testi sonucunda serilerden
sanayi Uretiminde birim kok siirecinin varlig1 saptanmasina karsin reel iicretlerde ilk
rejimin birim kok siireci izlemedigi gorilmiistir. Calisma litaratiirdeki diger
orneklerde oldugu gibi geleneksel birim kok testleri sonuglarina dayanarak
esbiitiinlesme iligkisini arastirma yoluna gitmis olmasi halinde TAR egbiitiinlesme
analizi ile devam edilmesi gerekmektedir. Bu varsayimdan hareketle iki degisken
arasinda TAR esbiitiinlesme analizi ile uzun donem analizi yapilmistir. Analiz
sonucunda siirecin TAR esbiitiinlesme analizine uygun oldugu goriilmiis ve iliski
v, =P, —0,55W, olarak bulunmustur. Tahmin edilen esik degeri ise 7 =-0,41"dir.
Dolayisiyla ilk rejim reel {icretlerin liretimden 0,41 daha fazla diisiis gostermesi
halinde gerceklesmektedir. Bu modelde ilk rejim gozlem degerlerinin %93’liik bir
kismin1 kapsamakta, ikinci rejim ise %7’sini kapsamaktadir ve ilk rejim

P <0,55W,-0,41, ikinci rejim P >0,55W,-0,41 olarak elde edilmistirr ECM

analizi sonucunda esigin sol tarafinda hata diizeltme etkisi gittikce sifira
yaklagmaktadir. Bu da hata diizeltme etkisinin soklar1 tekrar dengeye dondiirecek
mekanizmanin olmadigint gostermektedir. Esigin saginda ise reel iicretlerdeki esik
etkisiyle meydana gelen si¢cramanin istatistiksel olarak anlamli olmasina karsin

dengeye yoneltici bir mekanizma olmadigi goriilmektedir. Bu anlamli goriinen iliski
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reel iicretlerde meydana gelen kriz sonrasi ayarlanmadan kaynaklanmaktadir.
Uygulanmis olan birim kok testleri dogrusal olmayan zaman serileri i¢in geleneksel
birim kok testlerinin yanlis sonug verebilecegi diisiincesini kanitlar niteliktedir.
Ayrica ikinci model igin elde edilen ECM ve esbiitiinlesme iliskisi sonuglar1 dogrusal
olmayan modellerde geleneksel birim kok testlerinin kullanilmasi, dogrusal olmayan
birim kok testi ile analiz yapilmamasi halinde elde edilen esbiitiinlesme sonuglarina
giivenilemeyecegi yoniindedir. TAR birim kok analizinin yapilmamasi halinde

esbiitiinlesme analizi sonucunda sahte regresyonla karsilagilabilmektedir.
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EKLER

EK 1. Phillips ve Perron Testi

Phillip ve Perron testi, Phillips’in 1987 yilinda yazdigi makalesinde incelenen
durumlarin daha da genisletilmesinden dogan bir birim kok testidir. Test uygulamada
yigilimin var olmast ve hem yigilim hem de dogrusal trendin olmasi seklinde iki

durumu analize katmaktadir. Veri yaratma siireci,
y,=u+y,  +u, (Ek 1.1)

seklindedir. Bu testte de ii¢ farkli regresyon modeli s6z konusudur. Ancak bu
testlerin farki trend teriminin merkezilesmesidir (Phillips ve Perron, 1988, 338).

Phillips ve Perron’un regresyon denklemleri ise,

Y = PaYia Ty s (Ek 1.2)
Vi =My TPy Ty, (Ek 1.3)
Vo=u+y.=T/D+py. +u,, (Ek 1.4)

seklinde olusturulmustur. p, nin Onemi i¢in yapilan testlerde u, serisine karsilik

gelen otokorelasyonu yansitmak i¢in istatistikler diizenlenmistir. Bunlar,

S,=>u,, (Ek 1.5)
j=1
o’ = lim E(T'S}), (Ek 1.6)
2 : 1 L 2
o, =lim7" D E(u7) (Ek 1.7)

t=1

olarak tanimlanmugtir (Phillips, 1987, 283). Sayet o =0 ise u, serisini belirleyen

stirecin parametreleri lizerinde bagimli olmayan test istatistiklerinin simirlayici

dagilimlaridir (Phillips ve Perron, 1988, 339). Ayrica DF tipi parametrik testlerde

parametrik olmayan testlerde oldugu gibi o’ ve o. tahminleri sirasiyla S’ ve
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S *dir ve birbirine esittir. Veri {iretme siireci x=0 ise (Ek 1.2), (Ek 1.3), (Ek 1.4)

denklemlerinden herhangi birinden dolay1 standart tahminci o, ’ye uygun olacak ve
LN
S2r (Ek 1.8)

olacaktir. Eger p#0 ise U artiklarinda kullanilan tahminci uygun degildir fakat

diger iki modelde bulunan artiklar uygun bir tahmin vermektedir (Phillips ve Perron,

1988, 340).

o ’nin uygun tahmincisi ise ,

Sy=T zut+2T zzutut,, (Ek 1.9)

Jj=1t=j+1

seklindedir (Phillips ve Perron, 1988, 340). ,,u.,vey, parametreleri lizerine kurulu
hipotezler i¢in istatistikler ve p ’yu igeren hipotezler i¢in istatistikler incelendiginde
p =1 olarak olusturulan hipotezin hem Newey ve West (1987)"?, hem de Phillips’in
onerdigi S, nin segimi durumunda gegerli olan, asimtotik olarak uyumlu test

istatistigi,
1 L -
Z(P) =T(p, =)= (S; —Si){T*Z(yt_l —yﬂ (EK 1.10)
t=2
olarak tanimlanir ya da buna alternatif olarak,

Z(t(p,) = (S, | SH(B,) - <s§, s;{ { Z(y,l ) H (Ek 1.11)

seklinde ifade edilir. Burada t(%b) t istatistigi olarak sifir hipotezi olan p, =1 in

testi ile baglantilidir (Phillips ve Perron, 1988, 340).

"> Bu konuda bkz; Newey, Whitney K., Kenneth D. West. 1987. A Simple, Positive Semi Definite,
Heteroskedasticity and Autocorrelation Consistent Covariance Matrix. Econometrica. c.5. s.3: 703-
708.
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Ek 2. Phillips Z Istatistigi

Phillips modelde yer alan hata terimlerinin otokorelasyonlu olmasi halinde kullanilan
ADF testine alternatif olarak “Z” testini gelistirmistir. Test testlere yapilan bazi
parametrik olmayan diizeltmeler yardimiyla otokorelasyon etkisinin yok edilmesi
mantigina dayanmaktadir (Phillips, 1987, 278). Phillips Z testleri Z, ve Z,
hesaplamalariyla yapilmaktadir. Z, t istatistiginin doniistiiriilmiis bicimi, Z ise DF

testinde kullanilan katsay1 testinin doniistiiriilmiis halidir.

(SJZ"L _Suz)
—

Z, =T(a-1)-(1/2) (Ek 2.1)
[Tz Z yt2—1 j
t=2
2 (- (52 -57%)
TL u
Z, =(Zzyt2—lj S ~(1/2)¢ . 1/27] (Ek 2.2)
‘ t | s(rEe)
Testte o> ve o’ 'nin tahmini gereklidir. o, *nun tutarli tahmincisi
T T
S, =T 20—y =T" 20 (Ek 2.3)
t=1 t=1
olarak ve ¢’ 'nin tutarli tahmincisi de
T i T
Sp =T ul+2T7"> > uu,, (Ek 2.4)
t=1 =1 t=7+1

olarak kullanilir (Phillips, 1987, 285-286). Ancak S, ’nin negatif olmasini
engellemek i¢in Phillips,

T / T

Sy =T ul+2T" > w, D uu,, (Ek 2.5)

1-7

formiiliiniin kullanilmasint 6nermektedir. Burada w,, = 0
+

dir. / ise gecikme

sayis1 olmak tizere bir tamsayidir. Kritik deger secimi ise DF testi i¢in kullanilan

7 tablosunun 7, blimiinden yapilmaktadir.
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Ek 3. Tweedie (1975) Yigilm Kosulunun Kullanimi

Geometrik ergodiklik ve bilesik asimtotik duraganlik Tweedie (1975) y1gilim kosulu
ile ispatlanmistir. Bu kosulun bir tiirevi de 6 <1, B, L <o seklinde sabitler olmasi
ve kii¢iik bir kiime olan C nin var olmasi halinde indirgenemeyen apergodic Markov

zinciri y; nin geometrik olarak ergodik oldugunu gostermektedir. C kiimesi,
E[|n] [y =] <ol +L.vvec (EK3.1)
El|y] [yo=y]<BvyecC (Ek 3.2)

ozelliklerine sahiptir. Kiigiik kiime olmasi1 ayrik siireklilik baglaminda Markov

zinciri durumunun olmasi anlamina gelmektedir.

(2.3) ve (2.4) numarali denklemderde |,6’ +]/|<1 yada |¢+]/|<0 olmas1 halinde

6>0 kosulu ile (2.3) numarali modelin geometrik ergodikliginden soz

edilebilmektedir. Sayet | P+ ;/| <1 ise, her y<—y* ve y> y* icin bazi sonlu sayida
yE>0 mevcuttur. Ayrica 0<l-exp (—Gyz) <lve 6 > 0igin
L+ [1 - exp(—ﬁyz)] <1°dir. Kigiik kiime C= [— v, y*] olarak tamimlansin.
E (|5t |) sonlu olmasi nedeniyle, (Ek 3.2) numarali denklemde gosterilen kosul
saglanmis olur. (Ek 3.1) numarali kosulun ispat1 i¢in ise, S+ 7/[1 - exp(—é’y2 )] <1
olmasi halinde

E[”yt” [y = y] S Hﬂ+}/[1—exp(—9y2 )]H”y”_,.L

olur. Tim y ¢ C i¢in ve bazi sonlu sayida L i¢in yukaridaki kosul saglanir. Bu
sekilde,

Ve=BYoa v [1 —exp(-0y7, )] +é,

denklemi yani ESTAR siireci i¢cin geometrik ergodiklik ispatlanmig olmaktadir.
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Ek 4. Engle ve Granger Iki Basamakh Siireci ve Hata Diizeltme Mekanizmasi

Engle ve Granger (1987) ¢alismalarinda aralarinda esbiitiinlesme iliskisinin mevcut
oldugu degiskenleri igeren tek denklemli modeller i¢in iki basamakli siireci
onermistir. Bu yontemde ilk basamakta uzun donem denge degerleri EKK yontemi
ile tahmin edilmektedir. Tkinci basamakta ise, ilk basamakta elde edilen bilgiler hata
diizeltme mekanizmasinda kullanilmaktadir. Her iki asamada da EKK yontemi

kullanilmakta ve tutarli tahminler elde edilmektedir (Banerjee, 1993, 157).

Engle ve Granger’in iki basamak siirecine gegmeden once segilen degiskenlere birim
kok analizi uygulanmakta ve ayni dereceden duragan olmalart durumunda analize
devam edilmektedir. Farkli dereceden duragan serilerin esbiitiinlesen olmalari

miimkiin degildir. y, ve z, degiskenlerine yapilan duraganlik analizi sonucunda iki

degiskenin de birinci dereceden duragan oldugu kararma varildiktan sonra
esbiitiinlesme iliskisinin varligini sinamak i¢in modelin hata teriminin de duraganligi

sinanarak 1(0) olduguna karar verilmesi halinde esbiitiinlesme regresyonu denklemi

V, = %lzt +u, olarak tanimlanir. Bu durumda siire¢ asagidaki gibi islemektedir,
¥, ve z, gibi birinci dereceden esbiitiinlesme surecine sahip olduklarinda CI(1,1)
iseler iki serisinin hata diizeltme modelleri,

Ay, =a+a,(y, _%1Zt—l)+zallAyt—i +Za12AZt—i tEy, (Ek 4.1)

i=1 i=1
Az, =a,+a(y, - %1471) + zazlAyH + zazzAZH t+é, (Ek 4.2)

i=l1 i=1
seklinde olusturulur. Burada f esbiitinlesme parametresidir. &, ve &, saf hata
terimi olmakla birlikte aralarinda korelasyon olabilmektedir. Yukaridaki modellerde
yer alan (y,, —%le) ifadesinin yerine 11 ifadesi de kullamlabilir. Bu durumda
hata diizeltme modelleri,

Ay, =+ ua+Y Ay, + D aphz, te, (Ek 4.3)

i=1 i=1

Az, =a, +o um + Z a, Ay, + Z a,Az,  +é&,

i=1 i=1

(Ek 4.4)

t
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seklini almaktadir. w1 uzun siireli dengeden sapmay1 gostermektedir. Hata
Diizeltme modelindeki her terim I(0)’dir. Ayrica siire¢ ikinci agamasinda elde edilen
katsayilar vasitasiyla dinamik ayarlama katsayilarinin biiyiikliigii hakkinda bilgi

vermektedir.
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EK 5. Gascoigne (2004) Tahmin Yontemi

x;, p boyutlu I(1) zaman serileri. N gdzlemli ve / maksimum gecikme uzunlugudur.
esbiitiinlesme iliskisi sayisin1 gostermektedir. Hata terimi u,, sonlu X = E(uu,

kovaryans matrise sahip vektor Martingale fark dizisidir. I(.) gosterge fonksiyonunu

gostermek lizere, olasilik fonksiyonu,

1 -

Ln(AI,AZ,E,ﬂ,y):—glog|2|—52ut(AI,AZ,Z,ﬂ,]/) S, (A4, 4,5, B,7) (Ek
t=1

5.1)

olusturulmustur. (f,y) parametreleri sabit tutulmasi halinde,

Ax, = A (B)' X, (B)d, (B.7)+ 4,(B)' X, (B)dy, (B, 1) +u, (Ek 5.2)

Modeli yazilabilmektedir. Bu durum,
X,B)'=00v (B A .. A&x,], 4(B)'=la, @, a; ... a;] ve ECM terimi
v (B)=B'x,_, olmast halinde gegerlidir. (Ek 5.2) numarali denklem igin Ilgilenilen

olasilik fonksiyonu,
n - n
£,(B.y)= —Elog\i(ﬂ, 7)\ —7’7 (Ek 5.3)

dir. Hansen ve Seo (2002) calismasinda izlenen algoritmada su degisiklikler

yapilmistir.
ﬁ icin genis giiven aralig ile esbiitiinlesme vektorii i¢in B tarama olusturulmustur.

Her B e€B icin T,=v/(p) esitligini saglayan v,(f, € B) olan esik i¢in tarama
olusturulmustur. Tarama boyutu ayni kalmasma karsin y igin belirlenen tarama

degerlerinin £ etrafinda degismesine izin verilmistir ve olasilik fonksiyonundaki tiim

olas1 degerler g6z Oniline alinmistir.

Hansen ve Seo (2002) calismasinda ¢ok degiskenli sistemlerde tarama miimkiin
olmamaktadir. Bunun nedeni hem esik parametresi hem de esbiitiinlesme vektorii
icin tarama yapmasidir. Gascoigne (2004) calismasinda ise buna alternatif olarak
Sequentially Modified Grid-search (SMG) algoritmasi uygulanmaktadir. Bunun

adimlar1 ise asagidaki gibidir.
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1) A igin Johansen’in yaklagimindaki gibi dogrusal tahminci elde edilir.

2) V., =V, (B) daki tim gozlemleri igeren y taramasi yapilir. (Ek 5.2) numarali

modeli kullanarak (Ek 5.3) numarali olasilik fonksiyonunu maksimize eden y degeri

secilir.

3) 2. adimda belirlenen y degeri ile d; ve d, elde edilir ve f parametreleri tekrar
tahmin edilir. Bunun igin esbiitiinlesme vektorii ya da vektorlerin rejimlere gore

degismedigi varsayimi ile NLS tahmini kullanilir.

4) Olasilik fonksiyonunu maksimize eden ve 3. adimda elde edilen g tahmini

kullanilarak v, () ve y i¢in tarama tekrar yapulir.

5) 3 ve 4. adimlar olasilik fonksiyonlarindaki artis stirdiigii siirece tekrarlanir.
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