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Ozet

Bu ¢aligmada, 1986:01-1999:12 dénemi Tiirkiye ekonomisi incelenerek,
nominal déviz kurunun belirlenmesinde “Parasalct Doviz Kuru Modeli”
Johansen esbiitiinlesme yontemi kullanilarak tahmin edilmektedir. Tahmin
sonuglarina gore, nominal doviz kuru, goreli para arzi, goreli gelir diizeyi,
goreli faiz ve goreli fiyat diizeyi degiskenleri arasinda uzun donemli iliskinin
varligi veri seti tarafindan desteklenmektedir. Bu degiskenler duragan
degilken serilerin dogrusal bilesiminin duragan bir siirece sahip olduklari
belirlenmistir. “Parasalci” modelin beklentisinin tersine, goreli para arzi
degiskeni i¢seldir. Satin Alma Giicti Hipotezi (Purchasing Power Parity (PPP))
desteklenirken, Garantisiz Faiz Oran1 Hipotezi (Uncovered Interest Rate
Parity (UIP)) veri seti tarafindan desteklenmemektedir.

1. Giris
Bretton Woods sistemindeki sabit doviz kurunun 1970’lerin
baslarinda ¢okmesiyle birlikte, doviz kurunun belirlenmesinde modern

aragtirmalar donemi baglamig ve parasalct modeller iktisat literatiiriine
hakim olmustur (De Jong, 1997; Groen, 1998). Bu modeller, Mundell-
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Fleming yaklasimma dayanmakta ve tam sermaye serbestligi
varsayimindan ¢ikarilan sonuglar uygulamali ¢aligmalara konu olmaktadir.
Esnek doviz kurunun uygulandigi 1973 sonrasi doneme uzun doénemli
iligki (es-biitlinlesme analizi) agisindan bakan ¢ok sayida ¢alisma
bulunmaktadir (Papell, 1997; Alba ve Papell, 1998). Bu c¢aligmalar
nominal doviz kurunun belirlenmesinde genellikle goreli fiyatlar: esas alan
ve gelismis iilkeleri kapsayan ¢alismalar seklinde olmakta (Frankel,1979;
Meese ve Rogoff, 1983; MacDonald, 1997) ve yeni teorik yaklasimlarin
gelistirilmesinden ¢ok, zaman serisi modellerinin yardimiyla yapilan
ampirik ¢alismalar seklinde ger¢eklesmektedir. '

Yapilan ampirik ¢aligmalarin = yogunlagtigi alanlar; (a) uygun
ornekleme dayali yapisal modellerin basarili bir sekilde kullanilmasi (b)
doviz kurunun belirlenmesinde egbiitiinlesme iligkisine dayali bulgularin
azligr ve (c) parametre tahminleri ve isaretlerin yoniiniin anlamliligina
dayanmaktadir (Goldberg ve Frydman,1996).

Doéviz kurunun belirlenmesinde kullanilan parasalct model, goreli
fiyatlar disinda, faiz orani, gelir diizeyi ve para arzim dikkate alan ve bu
degiskenlerin etkisini ve yoniinii farkli bigimlerde agiklayan yaklagimlarla
giiclendirilmis bulunmaktadir. Bu ¢aligmalar; Hooper ve Morton (1982)
(HM Modeli), Dornbusch (1976) ve Frankel (1979) (DF Modeli) ve
Frenkel (1976) ve Bilson (1978, 1979) (FB Modeli) seklinde ele
alinmaktadir.

Tiirkiye ekonomisinde doviz kurunun belirlenmesine yonelik yapilan
caligmalar ise oldukca sinirli sayidadir. Ayrica bu calismalar farkli
donemleri incelediklerinden birbirlerini sinayacak calismalar olmaktan
uzak bir icerik gostermektedir. Bu calismalardan Telatar ve Kazdagl
(1998), 1980:10-1993:10 donemini incelemis ve PPP hipotezini, Tiirkiye
ile Almanya, Fransa, Ingiltere, ve ABD gibi &nemli ticaret ortaklari
arasinda smamaktadir. Caligmadan elde edilen bulgulara gore, Tiirkiye ve
ticaret ortaklar1 arasinda doviz kuru ve fiyat iliskisini destekleyecek uzun
donemli bir iligki elde edilememistir. Salehizadel ve Taylor (1999), ABD
ve gelismekte olan 27 iilke igin 1951-1994 donemini kapsayan
caligmalarinda, Tiirkiye icin PPP hipotezini destekleyen bulgular elde
edememislerdir. Temurlenk (1999) ise, Tiirkiye ve 6nemli ticaret ortaklari
arasinda hem sabit hem de esnek doviz kuru sistemlerini igeren
calismasinda, 1973-80 aras1 aylik verileri kullanarak PPP hipotezini kabul
etmis ve 1980 sonrast dénemi esnek doviz kuru sisteminin uygulandig
donem kabul ederek PPP hipotezini reddetmistir. Metin (1995)
caligmasinda, 1948-1988 donemini incelemis ve hem 1980 oncesi hem de
1980 sonrasi i¢in PPP hipotezini reddetmistir. Kesriyeli (1994) ise, 1980

1

Bu caligmalardan bazilari igin bk. Cumby ve Obstfeld (1981), Hoffman ve
Schlagenhauf (1985), Johansen ve Juselius (1992), Juselius (1995), Camerero ve Tamarit
(1996), Diamandis ve Kouretas (1996), Husted ve MacDonald (1998), Huisman vd.
(1998), Cheng (1999), MacDonald ve Nagayasu (1999), Aggarwal vd. (2000), Christensen
(2000), Goldberg (2000), Ogaki ve Santaella (2000), Hwang (2001).
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sonras1 Tiirkiye ve ABD ekonomileri i¢in aylik verileri kullanarak yaptig
calismasinda Fisher ve UIP hipotezini Johansen esbiitiinlesme yontemine
dayanarak smamay1 amaglamaktadir. 1980 sonrasi donem ig¢in her iki
hipotezi de destekler bulgular elde etmistir.

Bu calismada ise, Tiirk Lirast ve ABD Dolar1 arasinda doviz kurunun
belirlenmesine yonelik parasalct modelin agiklama giiciinlin uzun dénem
Johansen egbiitiinlesme yOntemiyle smanmasi amaglanmaktadir. Doviz
kurunun belirlenmesinde ileri siiriilen PPP ve UIP hipotezlerinin uzun
donemli iligkisini 5 degiskenli VAR modeli gercevesinde ele almak
calismamizin 6nemli bir yoniinii olusturacaktir.

Calismada kullanilan veriler birim kok igceren zaman serileridir.
Dolayistyla, doviz kurunun belirlenmesinde parasalct modelin Johansen
(1988, 1991) ve Johansen ve Juselius (1990, 1992) tarafindan gelistirilen
esbiitiinlesme yontemi cercevesinde tahmin edilmesi miimkiin olmaktadir.
Ayrica bu inceleme ¢ercevesinde ¢esitli hipotezlerle kisitlanmis modeller
de smanabilmektedir. Bu baglamda, PPP wve UIP hipotezleri de
calismamizda simanmis olmaktadir. Egbiitiinlesme sinama sonuglari,
nominal doviz kuru, goreli para arzi, gelir diizeyi ve fiyat diizeyi farklar
arasinda bir esbiitiinlesme iligkisinin varligin1 ortaya koymaktadir. Diger
bir ifadeyle bu degiskenlerin, duragan degilken dogrusal bilesiminin
duragan oldugu ve uzun donemde birlikte hareket ettikleri sonucuna
ulagilmgtir.

Calismada kullanilan veriler 1986:01-1999:12 dénemini kapsamaktadir.
Tiirkiye ekonomisi i¢in ilgili donem ayarlanabilir déviz kuru sistemine
gecilmis oldugu ve faiz oranlarinin belirlenmesinin Bankalar Arasi Para
Piyasasina birakilmaya baslandigi dénemi kapsamaktadir. Yiilek (1998),
faiz oranlarinin serbest oldugu bir doniim noktasinin olmadigini, daha az
liberal ya da daha ¢ok liberal donemden bahsedilebilecegini
belirtmektedir. Bu baglam ve veri kisit1 altinda, faiz oranlarinda liberal
donem olarak Bankalar Arasi Para Piyasasinin baglangici temel alinmis
olmaktadir. Caligmada kullanilan verilerin kaynagi ve tanmm Ek 1°de
verilmektedir.

Calisma, giris boliimiiyle birlikte dort boliimden olusmaktadir. ikinci
boliimde, Frankel (1979) calismasi esas alinarak teorik agiklamalar
yapilmakta, tiglincli boliimde, kullanilan degiskenlerin zaman serisi
ozellikleri ve ekonometrik uygulamalarda kullanilan ydntem ve ampirik
bulgular yer almaktadir. Dordiincii ve son bdliimde ise, esbiitiinlesme
analizinden elde edilen bulgulara yer verilmektedir.

2. Doviz kurunun belirlenmesinde kullanilan parasalci
model

Doviz kurunun belirlenmesi ¢abalart 1980’lerden sonra ii¢ temel
yaklasimin ampirik ¢alismalarda kullanilmasiyla kendisini gostermektedir
(Frankel ve Rose, 1994). Birincisi ve en genis sekilde kullanilan yaklagim
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dalgali doviz kurunun belirlenmesine yonelmekte, ikincisi, garantisiz faiz
orant paritesi ve doviz kuru piyasasinin etkinligini ele almakta ve
ticlinciisii, yonetimli dalgali doviz kuru (managed floating exchange rate)
niteliginin belirlenmesine yonelik ¢alismalarda yogunlagmaktadir?.

Parasalc1 modeli agiklayan yaklagimlar ise, 6zellikle doviz kuru ve
faiz orami iligkisi agisindan oOnemli farkliliklar gdstermektedir. Bu
yaklagimlar esnek fiyat modeli ve kati fiyat modeli olarak ikiye
ayrilmaktadir (Frankel, 1979). Bunlardan esnek fiyat modeli “Chicago”
teorisi olarak adlandirilmakta ve doviz kuruyla nominal faiz oram
farklilig1 arasinda pozitif bir iliski 6ngdérmektedir. Siirec, fiyatlarin tam
esnek ve sermayenin tam serbest oldugu varsayimi altinda islemektedir.
Bu yaklasima gore, nominal faiz oramindaki degismeler beklenen
enflasyon oranindaki degisimi yansitacaktir. Yurt i¢i faiz orani1 yabanci
faiz oranina gdre artarsa, ulusal paranin enflasyon olacak sekilde deger
kaybetmesi ve ulusal paranin yabanci para karsisinda deger yitirmesi séz
konusu olacaktir. Ulusal paraya olan talep, yabanci paraya gore nispi
olarak diisecek ve bunun sonucunda ulusal paranin deger yitirmesi aninda
gerceklesecektir. Yabanci para cinsinden tanimlanan doviz kuru
ylikselecek ve sonugta doviz kuru-nominal faiz orani farki arasinda pozitif
bir iligki gerceklesecektir.

Kati fiyat modeli ise, “Keynezyen” teori olarak adlandirilan ve
fiyatlarin katilig1 varsayimi altinda isleyen, kisa donemli bir model olarak
adlandirilmaktadir. Bu varsayimm sonucunda, nominal faiz oranindaki
degisiklikler siki1 para politikasindaki degisimi yansitacak, yurt i¢i faiz
orani yurt dig1 faiz oranina gore artarsa, fiyatlarda bir diisme olmaksizin
yurt i¢i para arzi yurt igi para talebini karsilayacaktir. Daha yiiksek bir faiz
orani yurt igine sermaye girisine neden olacak ve ulusal para aninda deger
kazanacaktir. Bu ¢ercevede doviz kuruyla nominal faiz orami farkliligi
arasinda negatif bir iligski gergeklesecektir.

Acik ekonomilerde doviz kurunun belirlenmesiyle ilgili parasalct
model, paranmn miktar teorisine dayanmaktadir. Bu durum bazi
varsayimlarin yapilmasini gerekli kilmaktadir; (a) reel gelir ve para arzi
digsal (b) sermaye ve mallar tam serbest (c) yurt i¢i ve yurt dis1 varliklar
tam ikdme (d) mal fiyatlar1 tam esnek ve (e) ulusal paralar sadece yurt
icindeki yerlesikler tarafindan belirlenmektedir (Dornbusch, 1976;
Diamandis vd., 2000).

Frankel (1979) bir ¢ok basitlestirici varsayimdan sonra doviz kurunun
belirlenmesine yonelik asagidaki esitlik (1) gibi sinanabilir dogrusal bir
model elde etmektedir.

Nominal doviz kurunun belirlenmesine yonelik ampirik ¢aligmalarin ayrintili bir
incelemesi i¢in bk. Frankel ve Rose (1994).
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L

0 (r—x°) (1)

e= (m—m")— ¢ (y—y") - g (i=i)+

Burada, e nominal déviz kurunun, i faiz oranmin (1 + faiz orani), m
para arzinin, p fiyat diizeyinin, y gelirin logaritmik degerleridir. Bu esitlik
hata terimi ile birlikte yeniden yazilirsa:

e=(m—m")—p(y—y") +a(i—=i')+ Blx—nt)+& ; a=—1/16 , B=1/0+1
(2)

elde edilir ve mal piyasasinda fiyatlarin yavas uyarlandigi (6 oraninda) ve
varlik fiyatlarinm aninda uyarlandig kati fiyat modelini ifade etmektedir
(Cheung ve Chinn, 1998). Bu esitlik TL/$ kurunun belirlenmesi igin
kullanilan esitliktir. Burada Tiirkiye yurt i¢i, ABD ise karsilastirilan iilke
olarak alinmustir.

Doéviz kurunun belirlenmesine yonelik tahmin edilecek olan esitligin
parametre isaretlerine bagli olarak farkli “parasalci yaklasim” modelleri
bulunmaktadir. a; a, a; ve a4 simgeleri sirasiyla 2 numarali esitlikteki
degiskenlerin katsayilarmi temsil etmek lizere, FB esnek fiyat modeli,
doviz kurunun belirlenmesiyle ilgili beklentilerinde goreli para arzi
biiytikliikleri ile pozitif (a;>0), goreli gelir farkliliklari ile negatif (a,<0) ve
goreli faiz orami farkliliklar1 ile pozitif (a;>0) yonli bir iligski
beklemektedir. DF kati fiyat modeli ise, goreli para arzi biiyiikliikleri
arasinda pozitif (a;>0), goreli gelir farkliliklari ve goreli faiz oram
farkliliklar1 i¢in negatif (a,3<0) ve enflasyon farkliliklar1 i¢in pozitif (as>0)
bir iliski beklerken, ticaret dengesini iceren HM ticaret dengesi modeli,
aym biiytikliikler i¢in sirasiyla, pozitif (a;>0), negatif (a,<0), negatif (a;<0)
ve pozitif bir iligki (a;>0) beklemektedir.

3. Ekonometrik yontem ve ampirik bulgular
3.1. Birim kok testleri

Esbiitiinlesme iliskisinin olusturulabilmesi i¢in her bir degiskenin ayn1
dereceden biitliinlesmeye (integrated) tdbi olmasi gerekmektedir. Bir
zaman serisinin ortalamasi, varyansi ve otokovaryansi zamandan bagimsiz
ve sonlu ise bu zaman serisine ‘kovaryans duragan’ denir. Bir degisken d
kez fark alindiktan sonra duragan hale geliyorsa, bu degisken d. dereceden
biitiinlesiktir. Calismamizda model tahmininden 6nce, degiskenlerde birim
kokiin varligi ve derecesi smanacaktir. Iktisadi zaman serilerinin
duraganligi (Dickey ve Fuller (1979, 1981) (ADF), Kwiatkowski, Phillips,
Scmidth ve Shin (1992) (KPSS) tarafindan gelistirilen testlerden
yararlanilarak belirlenmektedir’. ADF testleri igin Doledo, Jenkinson ve

3 Bu testlerin genis bir uygulamasi i¢in bk. Balcilar ve Diilger (1997), Diamandis

ve Kouretas (1996).
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Sosvilla-Rivero (1990) tarafindan 6nerilen siiregler kullanilmaktadir. ADF
test uygulamasinda gecikme uzunlugu (k) ¢ok Onemlidir. Diger bir
ifadeyle, ADF testlerinin £’ye duyarlilig1 oldukga fazladir (Perron, 1989).
Bu baglamda, trend ve sabit iceren Model A, sabit igceren Model B ve ne
sabit ne de trend i¢ceren Model C’de & se¢imi, k£ = 24’den baglanarak Ay,
icin anlaml bir ¢ istatistigi bulunana kadar azaltilmaktadir.

Yukarida agiklanan yonteme gore yapilan ADF birim kok testlerinin
sonuglar1 Tablo 1’de verilmistir. Bu sonuglara gore, %5 6nem diizeyinde
(m-m") i¢in birim kok yokluk hipotezi kabul edilir. (p-p") ve (e)
degiskenlerine ait seriler i¢in, @ testi (%5 dnem diizeyinde), Model B’de
trendin anlamli oldugunu belirtmektedir. (p-p*) ve (e) serilerine iliskin
ADF Z testinin degerleri sirasiyla 0.28 ve 0.43 olup, %5 6nem diizeyinde
(-14.0) birim kok yokluk hipotezi reddedilememektedir. Sonug olarak, bu
iki seri de I(1)’dir. (i —i") ve (y — y") serilerine iliskin ADF test sonuglari
serilerin 1(0) oldugunu gostermektedir. Calismada kullanilan serilerin
farklar1 alindiginda, birinci dereceden farklari alinan serilere iliskin ADF
test sonuglar1 A(p — p°) serisi harig diger serilerin duragan, bu serinin ise
birinci dereceden biitiinlesik oldugunu gostermektedir. Diger bir ifadeyle
(p — p") serisinin 1(2) oldugunu ifade etmektedir.

Schwert (1989), ADF testlerinin giiciiniin zayif ve gecikme
uzunlugunun se¢imine karsi duyarli oldugunu belirtmektedir. Diger
taraftan KPSS testlerinin giicii daha fazladir. KPSS testindeki bos hipotez,
ADF yontemindeki hipotezin tersidir. Bos hipotezleri ortalama duragan
(mean stationary 7],) ya da trend duragandir (trend stationary 7);). Sinama
sonuglari Tablo 1’de verilmistir. Smama sonuglarma gore serilerden
hicbiri %5 anlamlilik diizeyinde ne ortalama duragan ne de trend
duragandir. Dolayisiyla, seriler birim kok icermektedir. Fark alinmig
serilerde ise, her iki sinama sonucu, serilerin birim kok igermedigini
ortaya koymaktadir.

Sonug olarak, uygulanan her iki birim kdk sinama sonuglari bazi
serilerin duraganligi konusunda farkli sonuglar gostermektedir. KPSS
testinin gliclinlin daha fazla olmas1 nedeniyle, bu testin sonuglarina gore
serilerin I(1) olduguna ve egbiitiinlesme incelemesine baslamaya karar
verilmistir. Ayrica esbiitiinlesme incelemesini yaparken, Hansen ve
Juselius (1995)’in  onerdigi duraganlik sinamalarina bakilarak 1(1)
secimimiz desteklenmektedir (bk. Tablo 5).
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Tablo 1
Birim Kok Testleri
Genisletilmis Dickey-Fuller Testi
KPSS Testi Model A Model B Model C
Degiskenler 1, s k Iy [ k 1) o k 14§
m-m" 0.93 0.17 12 -3.00 4.54 12 -2.51 3.17 20 0.30
p-p 249 0.57 11 -2.04 3.20 11 1.31 5.95 12 -1.13
i—i 1.32 0.28 0 -3.53 6.44 0 -3.20 5.06 0 -0.26
y—y 1.24 0.36 12 -2.03 2.67 12 -2.24 2.51 12 -2.24
E 248 0.50 1 -2.15 3.33 1 1.15 18.95 1 6.12
A(m-m”) 0.32 0.13 0 -1746 15519 0 -176.7 15706 1 -177.7
Alp-p°) 0.39 0.14 22 -3.31 5.56 22 -2.56 330 22 -0.21
Ali—i") 0.22 0.05 3 -8.50 36.16 3 -8.50 36.15 3 -8.51
Ay -y°) 0.05 0.05 3 -9.67 46.8 3 -9.55 45.62 3 -9.56
Qe 0.27 0.12 0 -1555 12315 0 -155.10 12095 0 -110.20
%5 0.463 0.146 -3.43 6.34 2.88 4.63 -1.95
%10 0347 0.119 -3.13 5.39 -2.57 3.81 -1.62

3.2. Esbiitiinlesme incelemesi

Esbiitiinlesme incelemesinde, Johansen (1988, 1991) ve Johansen ve
Juselius (1990, 1992) tarafindan gelistirilen, maksimum olabilirlik
yontemi ile tahmin edilmesine olanak veren ¢ok degiskenli esbiitiinlesme
teknigi kullanilmistir. Bu yontem, ¢esitli hipotezlerin sinanmasina olanak
vermesi ve baz1 degiskenler 1(0) olsa dahi uygulanabilir oldugu i¢in diger
yontemlere gore daha kullanighdir (Hansen ve Juselius, 1995).

Esbiitiinlesme yontemi, duragan olmayan (en az ikisi) zaman
serilerinin dogrusal bilesiminin duragan olabilecegini ortaya koymasi
acisindan bir ¢ok modelin sinanmasinda son yillarda ¢ok kullanilan bir
yontemdir. Dolayisiyla, modelimizi olusturan degisken uzayinda duragan
uzun-dénem iliski(leri)nin olup olmadigi sinanmaktadir. Ayrica, gesitli
hipotezlerle kisitlanmis modeller de sinanacaktir.

Johansen ydnteminin uygulanmasinda kargilasilan ilk pratik giigliik
maksimum gecikme derecesi k’nin belirlenmesidir. Bu ¢alismada, VAR
modelinde gecikme derecesini belirlemek i¢in kalintilara dayali Ljung-
Box (LB) testleri kullamlmustir®. Bdylece gecikme derecesi k=1 'den
baglayarak ¢’ye ait 6nemsiz bir Ljung-Box Q otokorelasyon istatistigi elde
edilene kadar k£ arttinlmistir. LB test istatistik sonuglar1 Tablo 2’de
verilmigtir. Buna gore, optimal gecikme derecesi 5 olarak belirlenmistir.

Tablo 2

Bu yontem Tsukuda ve Miyakoshi (2000) ¢alismasinda da kullanilmistir.
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Sistemin Gecikme Uzunlugunun Belirlenmesi L-B

k 1 2 3 4 5 6 7
L-B(40) 1491.751 1275.722 1085.240 1046.690  899.003  887.163  886.135
p- deg (0.00) (0.00) (0.00) (0.00) (0.28) (0.18) (0.07)
Sistem diagnostikleri : LM(1)  31.33  p-deg.=0.18
Otokorelasyon : LM(4) 35.84 p-deg.=0.07
Normallik . Doornik-Hansen normallik testi ~ 173.94  p-deg.= 0.00

Kullanilan verilerin tiimii trende sahip oldugundan, VAR modeline
kisitsiz bir sabit terim eklenmek suretiyle bu trend dikkate alinmustir.
Ancak, esbiitiinlesme iliskisinde yer alan sabit terim ile kisa donemli
VAR’da yer alan sabit terim uzun donemli modelde birbirini
etkisizlestirdiginden yalmzca kisa donemli model sabit terim igermektedir.
1994 yili yapisal degisimi dikkate almak agisindan 1994:02 ve 1994:12
icin D94 kukla degiskeni kullanilmistir. Bu degiskenlerin sinama sonuglari
Tablo 3’de verilmistir.

Tablo 3
Kukla Degisken ve Sabit Terimlerin Tahminleri
Ae A(m-m") A(-y") A(i-i°) A(p-p")
D94 0.016 0.020 -0.006 0.110 0.008
(2.615) (1239)  (-0.815) (3.310) (2.229)
Sabit -0.071 1.263 0418 1.515 -0.298

(-0.400) (2.576) (1.803) (1532)  (-2.796)

Not: Parantez igindeki degerler t degerleridir.

D94 bes degiskenden ligii Ae, A(i-i") ve A(p-p’) i¢in anlamlidir.
Dolayisiyla, bu kukla degiskenin modelin tahminini kuvvetlendirdigi
goriilmektedir. Sabit terim ise A(y-y"), A(m-m") ve A(p-p") i¢in anlamlidir.

Esbiitiinlesmenin varligi ve esbiitiinlesme vektdrlerinin sayisinin
belirlenmesi i¢in gerekli iz ve 6z deger sinamalarinin sonuglart Tablo 4°de
verilmistir. Her iki test istatistiginin sonuglarina gdre, esbiitiinlesmenin
yoklugu hipotezi %10 6nem diizeyinde reddedilmistir. Amax test istatistigine
gore, Il matrisinin rankimm r = 3 oldugu bos hipotezi
reddedilememektedir. A, esbiitinlesme test istatistigine gore ise, Il
matrisinin rankinin r £ 2 oldugu bos hipotezi reddedilememektedir.
Dolayisiyla iki test istatistigi farkli sonuglar vermektedir. Esbiitiinlesme
yonteminde rankin belirlenmesi incelemenin kritik ve zor bir asamasini
olusturmaktadir. Dolayistyla, rankin belirlenmesi i¢in Hansen ve Juselius
(1995) ek bilgiler igeren baska gostergelere de bakilmasini 6nermektedir.
Bunlardan biri de B R,, ve B,Z,, gizelgelerinin incelenmesidir. Bu
baglamda, kisa donem dinamikleri i¢in diizeltilen esbiitiinlesme iligkisinin
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grafikleri B, R, , B,Z,, ile karsilastinldiginda daha olumlu sonug ortaya
cikardigi  goriilmektedir. Bu ise modelin o6nemli bir 6zelligini
gostermektedir. Diger bir ifadeyle, modelin dengeye dogru yonelmede
oziinde var olan kabiliyetinin oldugunu vurgulamaktadir. Fakat, siirekli ve
biiyiik soklar nedeniyle dengeye gelme sart1 bir zorunluluk degildir. Bu
anlamda, S,Z w nin cizelgesi kisa donem etkilerinin bir fonksiyonu
olarak denge patikasindan gercek sapmayi, ﬁ;Rk, ise, modelin kisa
donem dinamikleri i¢in diizeltilen uyarlanma patikasini gostermektedir.
Kisa donem dinamikleri uzun dénem dinamiklerinden kesin olarak farkli

olacag1 beklenebiliyorsa, bu iki grafik de genelde farklilik gosterecektir
(Hansen ve Juselius, 1995). Sonug olarak, esbiitiinlesme vektor sayisinin

belirlenmesinde l R w ve B , Z « larm grafiklerine de bakilmis ve vektor
sayisinin ii¢ olduguna karar verilmistir (bk. Ek Cizelge 1).

Tablo 4
Esbiitiinlesme Sinamasi

Eigenv. A-max  A-trace He~=r  L-max90  Trace90
0.1717 30.71 77.82 0 20.90 64.74
0.1222 21.24 47.12 1 17.14 43.84
0.0909 15.53 25.87 2 13.39 26.70
0.0592 9.95 10.34 3 10.60 13.31
0.0024 0.39 0.39 4 2.71 2.71

Uzun donem iliskileri acgiklayan degiskenlerin esbiitiinlesme
uzayidaki 6zellikleri ise, Tablo 5’de verilmektedir.
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Tablo 5
Uzun Dénem Dislama, Duraganlik ve Zayif Digsallik Testleri
Degisken Duraganlik Diglama Zay1f Digsallik
E 3.57 0.64 8.05
11.23 4.80 9.95
14.38 12.69 9.96
23.91 17.95 14.65
m-m" 0.06 0.99 2.47
0.11 1.30 2.68
8.57 10.43 12.94
12.13 13.11 17.65
yoy 0.06 2.46 0.09
9.98 7.52 4.82
12.13 18.32 5.61
21.03 20.10 5.61
i-i 0.03 9.63 6.48
10.84 12.13 6.80
13.11 22.63 8.91
18.07 27.81 14.06
p-p 3.39 0.63 1.40
11.54 4.81 6.44
14.73 12.73 14.62
2431 17.99 15.58
X2 (1) 5.9 384 781 5.99 7.81 9.49

Bu test istatistiklerinin birincisi, ¢ok degiskenli duraganlik
smamasidir. Sistemdeki tim degiskenlerin, esbiitiinlesme uzayindaki ti¢
uzun dénem iligkisinde duragan olmadigi gézlenmektedir. Ikincisi, her bir
degisken i¢in yapilan diglama sinamasidir. Diglama sinamasina gore, tiim
degiskenlerin egbiitiinlesme uzayindaki vektoriin gosterdigi uzun dénem
iliskisini agiklayabilme giigleri istatistiksel olarak anlamhdir. Ugiincii test
istatistigi ise, zayif digsallik smamasidir. Zayif digsallik sinamasi, gelir
farklihi@min (y-y") sistemin disinda, yani dissal olarak belirlendigini ortaya
koymaktadir. Egbiitiinlesme vektorleri birinci elemanlarina, yani (e) doviz
kuruna gore normallestirildiginde;

ﬁIZ(l.OO, —0.222,7.163, 1.014, —0.977)
(8.82, 1.96, 63.19, -8.94, -8.62)
ﬁ2=(1.00, —0.302, 0.601, 0.158, —0.989)
(-46.76, 13.23, -26.30, -6.93, 43.28)
£,=(1.00, —2.594, —0.991, 0.398, —0.937)

(-7.62,19.78,7.55, -3.03, 7.15)
elde edilir. /S katsayilariim altindaki parantez i¢indeki sayilar, degisken-
lerin 6zvektorler igindeki anlamliligini smayan ki-kare (x?) istatistigidir.
Doviz kuru goreli para arzi ve fiyat farki degiskeni ile pozitif iligki
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icindedir. Faiz oranlar1 farkliligindaki degisim de doviz kurunu negatif
yonde etkilemektedir. Bu da teorik olarak garantisiz faiz orami paritesi
hipotezini desteklemekle birlikte Frenkel-Bilson modeliyle tutarli degildir.
Fiyat diizeyleri farklilig1 ise, dnemli ve pozitif bir etkiye sahiptir. Bu da
teorik olarak PPP hipotezini desteklemekte ve DF ve HM modelleriyle
uyumlu géziikmektedir.

Tablo 6’de o uyarlanma hizlarma bakildiginda, teorik beklentiye
paralel olarak; goreli para arzi, fiyat diizeyleri ve faiz oranlar farkliliginin
uyarlanma hizlarmin istatistiksel olarak anlamli oldugu goriilmektedir.
Faiz farkliligt disinda, diger degiskenlerin uzun donem denge
konumundan kisa donem sapmalarinin diizelme veya tekrar uzun dénem
dengesine donme hizlar1 ¢ok yiiksek degildir. Doviz kuru ve gelir
diizeyleri farkliliginin uyarlanma hizinin ise daha diisiik oldugu
gozlenmektedir.

Tablo 6
Normallestirilmis Uyarlanma Hizlari o,
de A(m-m’) A(-y) A(i-i) A(p-p)
0.005 0.050 -0.018 0.207 0.10

(-0.542) (-1.914)* (-1.444) (3.926)° (1.685)*

0.072 -0.120 -0.124 -0.483 0.096
(1.522) (0.926) (-2.016)* (-1.846)* (3.404)*

-0.003 0.081 -0.002 0.090 -0.002
(-0.425) (3.583)* (-0.160) (1.981)* (-0.498)

Not: Parantez i¢indeki degerler t degerleridir.

Dislama ve zayif digsallik sinamalarinin sonuglarina gore, o ve f
matrislerine kisitlar konarak sistem daha sade hale getirilebilir. Bu
baglamda, ii¢ esbiitiinlesme iligkisi, zayif digsallik sinamasmnin ongdrdigi
gibi, (y-") uzun dénem parametreleri hakkinda bilgi igermemektedir.
Dolayisiyla (y-y*), esbiitiinlesme uzayinda yer almadigi ydniindeki
kisitlamalarla, y*(3)=5.93 gibi bir test istatistigi ve %12 gibi bir olasilik
degeri kabul edilerek, elde edilecek kisitlanmig esbiitiinlesme iliskisi
sirasiyla, doviz kuru, goreli para arzi ve fiyat farkina gore
normallestirilirse;

£,=(1.00, —3.671, 8.326, —1.110)
(1.23,-4.52,10.25, -1.37)
B,=(—2.479, 1.00, —0.307, —2.435)

(43.94, -17.73, 5.44,43.17)
B,=(—0.934,-3.955, 0.445, 1.00)

(3.71,.15.71,-1.77,-3.97) sonucu elde edilmektedir.

Esbiitiinlesme uzayindaki ti¢ vektoér i¢in gelir farklihgr (y-y")
degiskeni disinda tiim degiskenler zayif dissal degildir. Dolayisiyla i¢sel



58 Fikret DULGER — Mehmet Fatih CIN

olarak beraberce belirlenmektedir. Goreli para arz1 farkliligi, “parasalc1”
yaklagimin beklentisinin tersine, tahmin edilen kisith modelde de igsel
olarak belirlenmektedir. Bununla birlikte, gelir farki “parasalc1”
yaklasimin beklentisiyle tutarlidir. Bu uzun donem iliskiye gore; doviz
kuru, goreli para arz1 farki ve fiyat diizeyleri farki degiskenleri ile pozitif
iliski i¢indedir. [ katsayilarmin anlamhilik smamasina gore ise, uzun
dénemde, nominal déviz kuru daha ¢ok faiz farkliligindan etkilenmektedir.
Goreli para arz1 farki déviz kurunu pozitif yonde etkilemektedir. Goreli
para arzindaki bir artis, nominal doviz kurunu, goreli para arzindaki
artistan daha fazla etkilemekte ve TL daha fazla deger kaybetmektedir.
Faiz orani farkliligindaki bir artis da doviz kuru {izerine yiiksek ve negatif
bir etkiye sahiptir. Diger bir ifadeyle yurt ici faizlerdeki artis TL’nin
degerlenmesine neden olmaktadir. Kumcu’nun da belirttigi gibi, Merkez
Bankasinin bu dénemdeki rolii, TL faizlerindeki oynakliga bagli olan kisa
donemli sermaye hareketlerinin, kurlar iizerine benzer bir oynaklik
getirmesini engellemek olmustur (Kumcu, 1995). Merkez Bankasimin
doviz piyasasina miidahalesi de doviz kuru istikrarsizligini azaltmaktadir®.
TL faizlerinin arttifi donemlerde kisa vadeli sermaye hareketlerinde
artislar olmus ve bu kisa vadeli sermaye girisleri kurlar {izerinde (tersine)
baski olusturarak, TL’nin deger kaybinin enflasyonun altinda olugmasina
neden olmustur. Bu miidahalelerin hepsi de TL’nin dig paralar karsisinda
deger kaybini azaltici yonde olmustur. Bu da makroekonomik dengenin
(va da dengesizligin) siirdiiriilmesi i¢in gerekli dig kaynak (maliyeti ne
olursa olsun, ki kisa dénem reel faizlerin yiiksek ve doviz kurunun diisiik
olmast bu kisa vadeli sermaye akimlarmin ekonomiye toplam maliyetini
arttirmaktadir) bulmak zorunlulugundan kaynaklanmaktadir.

Goreli para arzi ile doviz kurunun pozitif iligki igerisinde olmasi,
Tagkin’in  (1995a; 1995b) 1988:08-1993:04 donemini kapsayan
calismasindan farklilasmaktadir. Taskin, bunu ilgili donemde, para arzini
genisletici politikalarin yam1 sira TL’nin degerini yiiksek tutma
politikasina baglamaktadir. Ayrica, esnek kur uygulamasi dénemlerinde
dis bor¢lanma ile elde edilen doviz rezervlerinin nominal kurlardaki
artiglar1 yavaslatmak i¢in kullanildigimi vurgulamaktadir.

Uyarlanma hizlar ise;

a,=(0.001, —0.007, —=0.032, —=0.001) ; ¢ deg. = (0.722, 1.840,

-4.373, -0.968)
a,=(=0.036, —0.098, —0.009, —0.042) ; ¢ deg. = (-1.923, -1.894,
0.089, -3.762)

Bu konuda Avusturalya omegi i¢in bk. Kim, Kortian ve Sheen (2000) ve
Dominguez (1998). Ilgili donem agisindan T.C. Merkez Bankasi’nin doviz piyasasina
miidahale gostergesi olarak bk. Ek Cizelge 2.
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a3=(—0.001, 0.038, 0.047, —0.004); t deg. = (-0.118, 3.189,
-2.002, -1.559)

olarak hesaplanmustir.

Son bir hipotez olarak da goreli para arzi ve gelir farkliligi
degiskenlerine konulacak kisit ile x*(6)=13.21 gibi bir sinama istatistigi ve
%4 gibi bir olasiik degeri kabul edilerek, elde edilecek kisitlanmis
esbiitiinlesme iligkisi sirasiyla, doviz kuru, faiz orani ve fiyat farkina gore
normallestirilirse;

g,=(1.00, —2.658, —0.911)

(-3.33, 8.83, 3.03)
$,=(9.804, 1.00, —9.672)

(40.79, 4.16, -40.25)
p,=(=0.995, 0.020, 1.00)

(32.54,-0.65, -32.72) elde edilir.
[ katsayilarmin altindaki parantezli sayilar, degiskenlerin eigen-vektorler
icindeki anlamliligini sinayan X istatistigidir.
Uyarlanma hizlari ise;

a,=(—0.000, 0.096, 0.003), ¢deg. =(-0.089,4.2854, 1.191)
a,=(0.007, —0.029, 0.011), ¢deg.=(1.699,-1.193,4.027)
a;=(0.091, 0.194, 0.011), ¢deg. =(2.631,1.002, 0.533)

Bu uzun dénem iligki, satin alma giicii paritesi (PPP) ve garantisiz faiz
orant paritesi (UIP) hipotezleri agisindan Onemli bulgular ortaya
koymaktadir®. Soyle ki, veri seti incelenen donem agisindan PPP
hipotezini desteklemekte, UIP hipotezini ise desteklememektedir. UIP
hipotezinin desteklenmemesi, incelenen donem agisindan bakildiginda, TL
faizlerinin ¢esitli miidahaleler sonucunda ¢ok fazla oynaklik gostermekte
olmast ile aciklanabilir. Doganlar’in (1999) Tiirkiye i¢in PPP’yi
destekleyen sonuglart ile de bulgularimiz tutarlilik gostermektedir.

Esbiitiinlesme incelemesinde en az bir esbiitiinlesme iligskisi elde
edildiginde, bu esbiitiinlesme iliskisinden tahmin edilen katsayilarin
istikrarliligi, bu iligkilerin her zaman gegerli olup olmadigini gostermesi
acisindan onemlidir. Katsayilarin istikrarliliginin sinamasi i¢in kullanilan

PP ve UIP hipotezleri birlikte ele alindiginda asagidaki gibi ifade edilebilir:
(i,~i:.)=E(e, )—e, ve (p,—p.)=El(e,,) buiki esitlikten,
(i,—i.)—(p,—p:.)=—e, ulasilir, bunun diizenlenmesi ile,
e,=(p,—p,)—(i,—i,) olur. Bu da bizim yukaridaki kisitlanmis esitligi gdstermektedir:
bk. Cumby ve Obstfeld (1981) ve Camarero ve Tamarit (1996).
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yontemler Hansen (1992) ve Hansen ve Juselius (1995)de
tartisilmaktadir’. Hansen ve Johansen (1999)’da uzun dénem katsayilarin
sabitligini gostermek i¢in doniisimlii (recursive) olarak tahmin edilen
Ozdegerlere bagh grafiksel bir uygulama 6nermektedir. Hansen ve Juselius
(1995)’de B esbiitiinlesme vektorlerinin her bir elemaninin sabitligine
yonelik benzer bir test 6nerilmektedir. Buna gore, esbiitiinlesme vektorleri
yapisal bir degisime ugradiginda bu degisim tahmin edilen 6zdegerlere
yanstyacaktir.

Ek Cizelge 3, alt drneklem icin %95 asimptotik hata bandi arasinda
sifirdan farkli 6zdegerlerinin (non-zero eigenvalue) zaman patikasini (time
path) gostermektedir®. Bu ¢izelge kismi modelimizde istikrarsizlik
oldugunu gostermemektedir. Diger bir ifadeyle, 6zdegerlerin zaman
patikasinda Onemli bir salimim (drift) olmadigi icin esbiitiinlesme
vektorlerinin  istikrarliligt  lehine  6nemli  bir  bulgu  olarak
degerlendirilebilir.

4. Sonug

Bu calismada, Tiirkiye ekonomisi i¢in doviz kurunun belirlenmesi
parasalct model baglaminda ve esbiitiinlesme yoOntemi c¢ergevesinde
incelenmistir. Caligmada, esbiitiinlesme yontemi ile nominal doviz kuru ve
temel belirleyici degiskenler arasinda uzun donemli bir iliski olup
olmadigi aragtirtlmigtir. Nominal d6viz kuru belirleme modeli, TL/$ kuru
ile goreli para stogu, goreli faiz orani, goreli fiyat diizeyi ve goreli gelir
diizeyi arasinda uzun donem iliskinin oldugu sonucunu ortaya
koymaktadir. Egbiitiinlesme incelemesinin sonuglarina goére veri seti,
“parasalc1” beklentileri dogrulamamaktadir. Soyle ki, goreli para arzi
modelde digsal degil igsel ve doviz kuru ile pozitif iligki igerisindedir.
Diger bir ifade ile, goreli para arzi arttiginda nominal doéviz kuru da
artmaktadir. Goreli gelir diizeyi ise parasalci beklentiler dogrultusunda
digsal olarak belirlenmektedir. Bu bulgu, gelir diizeyinin diger
makroekonomik degiskenler tarafindan etkilendigini gdstermektedir.

Goreli faiz oran1 uzun dénemde nominal doviz kuru ile negatif iliski
icindedir. Bu da, Tiirkiye ekonomisinde goreli faiz oranlar1 arttifinda
ulusal paranin degerlendigini gostermektedir. Kisitlanmis model agisindan
bakildiginda, garantisiz faiz orami paritesi hipotezi veri seti tarafindan
desteklenmemektedir. Goreli fiyat diizeyi ile nominal doviz kuru arasinda
teorik beklentiye paralel olarak pozitif bir uzun donem iligki
bulunmaktadir. Yine kisitlanmis model baglaminda bakildiginda, veri seti
satin alma giicii paritesi hipotezini desteklemektedir.

Bu konuda yapilan uygulamali ¢alismalar icin bk. Arize (2000), Arize vd.
(2000) ve Diamandis vd. (2000).
Bu sinama hipotezleri i¢in bk. Hansen ve Juselius (1995).
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Ek 1

Veri Kaynagi ve Tanimu

Nominal Do6viz Kuru, TL/ABDS, aylik TCMB alis kuru
ortalamasi, Kaynak: TCMB.

Reel gelir yerine kullanilan Sanayi Uretim Endeksi, DIE
1992=100 bazli serinin baz yili 1995’e¢ kaydirilmig ve
mevsimsel etkilerden X-11 yontemi ile armdirilmistir.

ABD geliri yerine kullanilan 1995=100 bazli Sanayi Uretim

Endeksi, mevsimsel etkilerden arindirilmis, Kaynak: IFS Seri
66¢.

Bankalar arasi para piyasasi iglemlerindeki faiz orani, Kaynak;
IFS Seri 60b.

ABD i¢in hazine bonosu faiz orani, IFS Seri 60c.
Tiiketici Fiyat Endeksi 1995=100, Kaynak: IFS Seri 64.
ABD Tiiketici Fiyat Endeksi 1995=100, Kaynak: IFS Seri 64.

Para arzi, Kaynak; IFS Seri 34 (seri 34 IMF kaynaklarinda
cogunlukla M1 olarak refere edilmektedir), mevsimsel
etkilerden arindirilmas.

m'=ABD Para arz1 (TL), Kaynak; IFS Seri 34 (seri 34 IMF

kaynaklarinda c¢ogunlukla M1 olarak gdsterilmektedir.),
mevsimsel etkilerden arindirilmas.
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Ek Cizelge 1
Esbiitiinlesme Iliskiler B X ve B Ry
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Ozdeger Test Grafikleri
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Abstract

The determination of foreign exchange rate dynamics in Turkey:
Monetary approach and testing with cointegration analysis

In this study, the determination of the nominal foreign exchange rate of Turkey for
the period 1986: 01 to 1999: 12 is estimated by a ‘monetary foreign exchange rate model’
using Johansen cointegration analysis. The data set supports a long term relation among
the nominal exchange rate, relative money supply, relative income level, relative interest
rate and relative price level variables. While these variables are nonstationary, their
linear combination is found to be stationary. In contradiction to the expectation of the
monetary model, the relative money supply is found to be endogenous. The data set
supports the Purchasing Power Parity (PPP) hypothesis, but not the Uncovered Interest
Rate Parity (UIP) hypothesis.



