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0z
ZAMAN SERILERI ANALIiZINDE PARAMETRIK OLMAYAN
YAKLASIMLAR: YENI BiR TEST ONERISI

HUSEYIN iCEN

Bu ¢aligmada parametrik olmayan yaklasimlarla zaman serileri analizlerinde
kullanilan direngli tahmin yontemleriyle iistel yumusak gegisli otoregresif bir birim
kok testi Onerilmektedir. Birim kok testlerinde yaygin olarak goriilen hata
terimlerindeki beyaz giiriiltii varsayiminin saglanmamasindan dolayi kullanilan birim
kok testleri hatali sonuglara neden olabilmektedir. Bu varsayimin esnetilmesi ile gesitli
birim kok testleri olusturulmaktadir. Bu tez kapsaminda iistel yumusak gegisli

extremum tipi bir dogrusal olmayan birim kok testi gelistirilmistir.

Bu tez kapsaminda parametrik olmayan yontemlerle elde edilen uzun donem
varyansin hata terimlerindeki yapinin daha dogru tahmin tahmin edilmesiyle dogrusal
olmayan birim kok testlerinin geleneksel birim kok testlerine gore istiinliikleri bir
arada degerlendirilmektedir. Dolayisiyla ¢aligmada Oncelikle hata terimlerindeki
dinamikleri dikkate alan dogrusal ve dogrusal olmayan birim kok testleri ele alinmistir.
Daha sonra uzun dénem varyansin tahmin edilmesinde kullanilan parametrik olmayan
yaklasimlar agiklanmigtir. Son kisimda parametrik olmayan yontemlerle elde edilen
uzun donem varyansin iistel gecisli otoregresif bir birim kok testine uyarlanmasiyla
yeni bir birim kok testi dnerilmistir. Onerilen bu testin benzer yaklasimlarla elde edilen
testlere kiyasla daha iistiin gii¢ 6zellikleri bulunmaktadir. Ayrica hata terimlerindeki
otoregresif ve hareketli ortalama siirecleri izlemesi durumunda da testin giic

performansi oldukea yiiksektir.

Anahtar Kelimeler: Dogrusal Olmayan Zaman Serileri, Parametrik Olmayan

Yaklasimlar, ESTAR tipi Birim Kok Testleri
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ABSTRACT

NON-PARAMETRIC APPROACHES IN TIME SERIES ANALYSIS: A
NOVEL TEST PROPOSAL

HUSEYIN iCEN

In this study, we propose an exponential smooth transition autoregressive unit
root test, utilizing robust estimation methods commonly employed in time series
analysis with non-parametric approaches. Traditional unit root tests often yield
inaccurate results due to the white noise assumption in error terms, which may not
hold true. To address this limitation, various unit root tests have been enhanced by
relaxing this assumption. In this thesis, we present the development of an exponential

smooth transition extremum-type non-linear unit root test.

Within the scope of this thesis, we evaluate the advantages of non-linear unit
root tests over traditional ones, along with the more accurate estimation of error term
structure in long-run variance obtained through non-parametric methods. Firstly, we
discuss both linear and non-linear unit root tests, considering the dynamics of error
terms. Subsequently, we explain non-parametric approaches used for estimating long-

run variance.

In conclusion, we propose a novel unit root test by adapting the long-run
variance obtained through non-parametric methods to an autoregressive unit root test
with exponential transition. This proposed test demonstrates superior power properties
compared to tests derived from similar approaches. Additionally, the test exhibits high
power performance when applied to autoregressive and moving average processes in

error terms.

Keywords: Non-linear Time Series, Non-parametric Approaches, ESTAR type Unit
Root Tests
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GIRIS
BIRINCi BOLUM
DURAGANLIK KAVRAMI VE BiRiM KOK TESTLERI
1.1. Duraganhk Kavram

Stokastik bir siirecin gozlemlenen degerlerine dayanarak siire¢ hakkinda
istatistiksel ¢ikarimlar yapmak i¢in siirecin yapist hakkinda birtakim varsayimlar
yapilmasi gerekmektedir. Bu varsayimlarin en 6nemlisi ise siirecin duraganligidir.
Duraganlik kat1 ve zay1f duraganlik olarak iki farkli sekilde ele alinabilmektedir. {Y;}
sirecinin Y;,,Y;,, ..., Y, ortak dagimlari t,,¢,, ..., ¢, zamaninin tim noktalar i¢in
Yei_ s Yep_jr oo Ye,_, min ortak dagilimlari gibi ayni oldugunda kati duraganliktan
bahsedilebilmektedir. {Y;} stokastik siirecinin zayif (yada ikinci dereceden) duragan
olmasi i¢in ise ortalama fonksiyonunun zaman igerisinde sabit olmasi ve tiim t ve k’lar

icin y, = cov(Ys, Yi_y) olmasi gerekmektedir (Cryer ve Chan, 2008:16).

1.2. Dogrusal Birim Kok Testleri

Bir zaman serisinin duraganliginin test edilmesinde kullanilan birim kok
testlerinin baginda Dickey Fuller (DF) birim kok testi gelmektedir. Bu test bilindik t
testiyle ayni1 prensip iizerine inga edilmis olsa da birim kok temel hipotezi altinda
standart t dagilimina sahip degildir. Bu test tau (7) olarak adlandirilmaktadir. Ayrica
normallestirilmis sapma olarak adlandirilan (&) test yapay (pseudo) t istatistiginin
paymin T kati olarak olusturulur. Ilgilenilen veri yaratma siireci su sekilde
tanimlanmaktadir:

Ve =Ygt U, (=2,..T)

(1.1)
u~N(0,02)

Burada verilen veri yaratma siireci AR(1)’in p = 1 olan 6zel bir durumudur.

Dolayistyla genel formu:



Ve =pPYe1tu, t=2,..,T) (1.2)

Olarak ifade edilebilmektedir. p =1 olmasi durumunda birim kdokiin
varligindan soz edilebilmektedir. Temel hipotez altinda p’nun en kiiclik kareler
tahmini asag1 yonlii sapmali ve sola ¢arpik bir dagilima sahiptir (Kirchgassner &
Wolters, 2007:166). Burada denklemin her iki yanindan y,_; c¢ikarilmasiyla ve
deterministik bilesenlerin dahil edilmesiyle test denklemleri olusturulmaktadir.
Dickey ve Fuller (1981) bilesik hipotezleri test etmek icin ¢esitli F istatistiklerini
onermektedir (Enders, 2014:207).

Tablo 1.1: Dickey — Fuller Testlerinin Ozeti

Model Hipotez Test Istatistigi
Aye = yYe1 + &, y=0 T (1.3)
Ay, = ag + VYY1 + & y=0 Ty (1.4)
a=y=0 b1
Ay, = ag +YYe—q +at + & y=0 T (1.5)
a=y=0 b3
a=y=a,=0 (0P

Denklem (1.3)’te agikca y = (p — 1) oldugu goriilmektedir. Denklem (1.4),
Denklem (1.3)’e sabit ya da kesme teriminin eklenmesi ile Denklem (1.5) ise Denklem
(1.3)’e sabit ve dogrusal zaman trendinin eklenmesiyle olusturulmaktadir.
¢; istatistikleri asagidaki sekilde olusturulan F istatistigi ile sinanmaktadir:

_ (SSR, — SSRyg)/r (1.6)
LT SSRyr/(T —k)

Burada SSR, ve SSRygi sirastyla kisith ve kisitsiz modelin kalint1 kareler
toplamini; r, kisit sayisini; T, gdzlem sayisini ve k, kisitsiz modeldeki tahmin edilen

parametre sayisini ifade etmektedir.



Dickey ve Fuller (1979) iki tiir test istatistigi onermektedir:

§=T(p-1) (1.7)
p—1
=P (1.8)
o
Denklem (1.7) ve (1.8) ile verilen test istatistikleri acik formda su sekilde ifade
edilebilmektedir:
o Ll Vee-
p: tTl tzt 1 (19)
t=1YVt-1
~ Yi=1Yeo1(Ve—Ve-1)
B S T 2 (1.10)
t=1Yt-1
o Di=1Ve-1&
P=<51 .2 (1.11)
t=1YVt-1
§=T(p-1 (1.12)
Yi-1 V-1
=T<7 7 (1.13)
t=1Yt-1
_ Yi=1Ye-18 /T (1.14)

Z=1 Yt2—1 /T?

Burada bazi smirlayici varsayimlar altinda § ve £ istatistiklerinin limit dagilimi

bozulmayacak sekilde deterministik bilesenlerin eklenmesiyle olusturulacak olan

modeller tiiretilebilmektedir.

DF testinde kullanilan regresyonlarda ortiik bir bigimde &, nin otokorelasyonlu

olmadig1 varsayilmaktadir. Dolayisiyla uzun dénem varyans (o7,), bilindik varyansa

(02) esittir. Uygulamada bu durumla karsilasmak pek miimkiin degildir. o2, # o2

durumu s6z konusu oldugunda ya da hata terimleri otokorelasyonlu oldugu durumda

T tipi test istastiginin dagilimi etkilenmezken & tipi test istatistiginin dagilimi bozucu

etki yapmaktadir.



Gergekte AR(p) siirecini izleyen y, zaman serisi, AR(1) modeli ile ifade
edilirse, hata terimleri otokorelasyonlu olmaktadir (Cil, 2018:293). Gecikmelerin

sonsuz mertebeden oldugu en genel model:

Ay, = yye1 + X521 @by, + &, (1.15)

seklinde ifade edilebilmektedir. Pratikte bu model tahmin edilemeyecegi i¢in
sonlu sayida gecikme olacak bicimde kirpilmaktadir. Modelin bu sekilde yeniden

diizenlenmesi ile genisletilmis Dickey Fuller test denklemleri asagidaki sekilde ifade

edilebilmektedir:
Ay, = ¥Yeor + 2021 @Ay + &, (1.16)
e (1.17)
Ay, =ag + VY1 + Z ajAy;_j + &
j=1
- (1.18)
Ayt =ay+VYYi-1+ Z ajAYt—j + ﬁt + &
j=1

Burada a; = —(pj4q + -+ pp)’dir.  Birim kok temel hipotezin duragan
alternatifine karsi test edilen hipotezler Tablo (1.1)’de verildigi sekildedir. Burada
Ay, ’nin kag gecikmeye kadar dahil edilecegine model se¢im kriterlerine gore veya bazi
yiiksek dereceli modellerden baglayarak sirayla 6nemsiz katsayilari ortadan kaldiran

bir test prosediirii kullanilarak karar verilebilir (Liitkepohl, 2004:55).

Genisletilmis Dickey Fuller (ADF) testinde, hata terimlerindeki ARMA
yapisini modellemek i¢in parametrik bir otoregresif yapi kullanilir. Phillips — Perron
(PP), birim kok icin kullanilan Dickey — Fuller regresyonuna Phillips (1987)
caligmasina dayanan parametrik olmayan bir yaklasim dnermistir. PP testi, biiyiik bir
negatif MA teriminden siiphelenildiginde yaygin olarak kullanilmasina karsilik
modifiye edilmis Akaike bilgi kriteri (MAIC) kullanildiginda genellikle Dickey —
Fuller testi kadar giiclii degildir (Enders, 2014:221). ADF yaklagimi bagimli hatalarin

test istatistiginin limit dagilimina gore degismez olmamasi durumuna ¢éziim olarak
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otoregresif bir yapiy1 benimsemektedir. PP testi ise hata terimlerinin dinamik yapisi
hakkinda ADF testinden daha az bir yap1 varsaymaktadir ve uzun dénemli varyansin
yar1 parametrik bir tahminini kullanmaktadir (Patterson, 2011:237-238). Asagida ii¢
temel denklem tizerinden Phillip (1987) ve Phillips-Perron (1988) tarafindan ortaya

koyulan sonugclar verilmektedir:

Ye=aYe-1tu, (t=2..T) (1.19)
T@-1) = (], Wz(r)dr)_l (Jy w@dw ) +2) (1.20)
ye=ut+aye, tu, (t=2..,T) (1.21)
T@-1 = (f, w2ar) ([ W@awr) +2) (1.22)
Yye=pt+pt+ay..+tu, (t=2..,T) (1.23)

(1.24)

T@ -1 = ([fw?@dr) (J w@awr) +2)

2
Burada A = %(1 — %) ve ol = Tlim %ZLl E (u?)’dir. Eger {u,} zayif duragan
1 —00
ise 02 EKK kalntilar1 kullanilarak tutarli bir sekilde tahmin edilebilmektedir.

Denklem (1.19) i¢in bu tahmin 6; = % t—, 1t seklindedir. Uzun donem varyansin

(of) tahmini ise:
n 2 l n
62 = n-1 z 22 + —Z Wy, z 0,8 (1.25)
t=1 n s=1 t=s+1

Kirpma (truncation) parametresi (I) otokovaryanslarin dahil edildigi
maksimum dereceyi ifade etmekte olup, T 6rnek boyutuyla birlikte {’nin sonsuza

gitmesi -T kadar hizl1 degil- gerekmektedir. wg; bu varyans tahmin edicisinin yalnizca



tutarliligini degil, ayn1 zamanda negatif olmamasini da saglayan agirliklardir!. Bartlett
(1948)’e dayanan bu agirliklar su sekilde ifade edilmektedir:

s
Wg = 1—l+—1, 521,...,l (126)
Denklem (1.19), (1.21) ve (1.23) i¢in Phillips (1987) ve Phillips-Perron (1988)

tarafindan Onerilen test istatistikleri sirasiyla su sekilde ifade edilmektedir:

2@ =T@-1)~- T3,y 6 (1.27)
Z(@)=T@-1)- T 2?3578 (1.28)
2@)=T(@ -1 - (T23,y?) " & (1.29)

Burada § = %(612 —62); 6 ve 8" ise 5’ benzer sekilde hesaplanan, sirayla
sabitli model ve sabitli trendli modelden elde edilen kalintilar1 ifade etmektedir.

Diizeltilmis test istatistikleri Dickey — Fuller dagilimina sahiptir (Maddala ve Kim,
1999:79).

1.3. Birim Kok Test Siirecindeki Gelismeler

Zaman serilerileri analizinde bir degiskenin duraganlik 6zelliklerinin
incelenmesinde birim kok testleri lizerine kapsamli bir literatlir bulunmaktadir. Bu
testlerin pek ¢ogu birbiri iizerine insa edilen veya eksik bir yonii {izerinden alternatifler
sunan yapilara sahiptirler. Diger yandan farkli bakis acilarina gore oldukea cesitli
yonlerden birbirine rakip yontem ve testler gelistirilmektedir. Dolayisiyla birim kdk
literatiiriinii tek bir bakis acisina gore ya da kronolojik olarak siniflandirmak yerine
belirli bir noktadan hareket ederek tartigsmak, siniflandirmak gerekmektedir. Bu bakis

acisiyla da tezin kapsaminin sinirlar1 da belirlenmis olacaktir.

Dickey ve Fuller (1979) ve Dickey ve Fuller (1981)’in devrim niteliginde

caligmalarinin ardindan yaklagik yarim yiizyil ge¢mistir. Ancak hala temelde aym

! Gecikme penceresi (lag window) olarak da bilinmektedir.



sorunu farkli bicimlerde ele alarak literatiire katki sunan testler gelistirilmeye devam
edilmektedir. Duragan olmamanin iki 6nemli formu birim kok ve yapisal kirilmalardir.
Her ikisi de veride kalic1 degisiklige neden olmaktadir (Hendry, 2009: 17). Degisim
endeksi zaman olarak ele alindiginda birim kok testleri yapisal kirilma ¢ergevesinde
sekillenmektedir (Perron, 1989; Zivot ve Andew, 1992; Perron, 1997). Ancak degisim
endeksinin zamandan bagimsiz gozlemler itibariyle belirlendigi bir durum s6z konusu
oldugunda birim kok testleri esik deger kavrami etrafinda kiimelenmektedir
(Terasvirta, 1994; Enders ve Granger, 1998; Caner ve Hansen, 2001). Her iki durumda
da zamanda ya da rejimde bir ayrigma olmasindan kaynakli farkliligma olmaktadir.
Yapisal kirilma literatiirinde bu farklilasma kukla degiskenler ile, esik deger

literatiiriinde ise bir gecis fonksiyonu ile saglanmaktadir.

1.4. Dogrusal Olmayan Birim Kok Testleri

Dogrusal olmayan modeller ve bu modellerin birim kok c¢ergevesinde
kullanilmas: olduk¢a yaygindir. Bu modeller ortalamada ve varyansta dogrusal
olmayan modeller olarak iki ana baslik altinda siniflandirilabilmektedir.? Ortalamada
dogrusal olmayan yapidaki birim kok testlerinde dogrusal olmamanin kaynagini rejim
degisim modelleri kapsaminda degerlendirildiginde SETAR, MTAR ve STAR tipi
testler 6ne ¢ikmaktadir.

1.4.1. SETAR Tipi Birim Kok Testleri

Dogrusal olmayan zaman serileri analizinde siklikla kullanilan SETAR
modelleri Tong (1983) calismasiyla literatiire katilmis olup rejim degisimlerini kendi
gecikme parametreleri {izerinden arastirmaktadir (Bildirici vd., 2010:146). ki rejimli

bir TAR modelini Hansen (1997) su sekilde ifade etmektedir:

ye =(ap+a;yeq + -+ apyt—p) 1Qt-1 =v) + (Bo + L1Ye—1 + -+ (1.30)
BpYe-p) 1(Qe—1 > V) + €,

2 Bu modeller hakkinda detayli bir inceleme i¢in Giiris, B. (2008)’e bakiniz.



Denklem (1.30)’da 1(.) gosterge fonksiyonu ve qiq = q(Ve—1, - Ye-p)
verinin bilinen bir fonksiyonudur. y esik parametresi olup q;—; <y oldugunda a;,
d¢—1 > ¥ oldugunda B; otoregresif parametreleri gegerli olmaktadir. Boylece siireg

gecikmeli degerin konumuna bagli olarak iki dogrusal mekanizma arasinda gegis

yapmaktadir (Crayer ve Chan, 2008:396).

0 = (a’' B')" olmak tizere Denklem (1.30) kapali formda y, = x,(y)'0 + e;
olarak ifade edildiginde esik parametresi ardisitk bir EKK yontemi ile ¥ =

argming;2(y) olacak sekilde secilmektedir. Burada 0(y) =
Yer

ey 2 N2 ey 2 (Nye) ve &) =y —x(¥)'6(y) olmak iizere
kalint1 varyans1 62(y) = %Z;’;l é;(y)? minimum yapan deger uygun esik deger
olarak se¢ilmektedir. Bu model yapisinda g;_;’in bagimh degisken y,’ nin gecikmeli
terimleri arasindan secilmesi model yapisinin SETAR tipi olmasini ifade etmektedir.
SETAR tipi birim kok sinamalarinda kullanilan testlerden biri olan Caner ve Hansen

(2001) caligmalarinda dogrusal olmama ve duraganlik sinamalart esanli olarak

gerceklestirilmektedir.
1.4.2. MTAR Tipi Birim Kok Testleri

SETAR tipi birim kdk testlerine benzer bir yaklasim ile alternatif hipotez
altinda TAR modeli Enders ve Granger (1998) su sekilde tanimlamaktadir:

Ayy = Iip1[ye-1 — aol + (A = 1) p2[ye-1 — aol + & (L.31)

Burada I; gosterge fonksiyonu olup su sekilde tanimlanmaktadir:

[ = {1, Ye-1 = Qo (1.32)
t 0, Ye-1 < Qg

Y¢—1 deki bir 6nceki doneme bagli olan bozulmaya izin veren alternatif bir

tanimlama ise:

I = {1' Ay,-1 2 2 (1.33)
t 07 Ayt—l < aO



Seklinde olusturulmakta olup, bu model yapisi Enders ve Granger (1998) birim
kok testinde (momentum esik degerli otogresif) M-TAR model olarak adlandirilmistir.
Burada a,, esik deger olup p; ve p, birlite tahmin edilmektedir. Tahmin edilen esik
degerle birlikte Hy: p; = p, = 0 birim kok temel hipotezi F istatistigi kullanilarak test
edilmektedir (Zhang, 2016:4530). Test istatistiginin dagilimi standart olmadig1 igin
kritik degerler Enders (2001)’de verilen degerler ile karsilastirilmaktadir.

1.4.3. STAR Tipi Birim Kok Testleri

SETAR modelin bir elestirisi kosullu ortalama denkleminin siirekli
olmamasidir. Bu elestiriye yanit olarak diizglin gecisli TAR (STAR) model
Onerilmektedir (Tsay, 2002:134). Tek degiskenli STAR model iki rejimli TAR
modelinin 6zel bir durumudur (Liitkepohl, 2004:223). TAR ve STAR modelleri
arasindaki temel fark rejimler arasinda gecis mekanizmasinin yapisidir. TAR
modellerde gosterge fonksiyonu “0” ve “1” degerlerini alirken STAR modellerde bu
araliktaki herhangi bir degeri alabilmektedir. En basit haliyle STAR model yapisi
asagidaki sekilde ifade edilebilmektedir:

Ve = 01YVee1 +V1YVe-10Ve—g) + & t=1,..,T (1.34)
= [(a1 + ¥106; ye—a)]ye-1 + &

Basitlik agisindan &;,~iid(0,02) oldugu varsayilmaktadir. Denklemin ikinci
pargast “0(...)” bir ge¢is fonksiyonu olarak ifade edilen dogrusal olmayan bilesendir.
Bu ifade olmadiginda model AR(1) siirecini géstermektedir®. Gegis fonksiyonu “y,_;”
ve herhangi bir parametreye gore tiirevlenebilirdir®. Otoregresif terimin ortak
paranteze alinmasi ile elde edilen genel otoregresif katsay1 “a, + y;0(y;_4)” elde
edilmektedir. Burada 0 < O(y;_4) < laraliginda yer aldiginda genel katsay1 olarak
ifade edilen otoregresif terim [a4, a; + y4] araliginda olacaktir. Bu durumda i¢ ve dis
olarak ifade edilen iki rejim vardir. @(y;_;) = 0 durumunda model i¢ rejimdedir ve

otoregresif katsayist a,’dir. O(y;_;) = 1 oldugunda ise model dis rejimdedir ve

* Bu model yapist AR(p) siirecine genisletilebilir (Bkz. Tsay & Chen, 2019:92)
4 y,_4 yerine model disindaki bir degiskenin fonksiyonu olarak da tanimlanabilmektedir.



otoregresif katsayist a; + y;’dir. a; = 1 olmasi durumda ise i¢ rejimde birim kokiin

varligindan s6z edilebilmektedir (Patterson, 2012:242).

Esik degerli otoregresif modellerde dogrusal olmamayi saglayan gegis
fonksiyonu kesikli olmasinin yani sira diizglin (smooth) gecisli de olabilmektedir.
Siklikla kullanilan iki farkl geg¢is fonksiyonu (ESTAR ve LSTAR) bulunmaktadir.
ESTAR model (y,_; — ¢)? kuadratik uzakligin iistel doniisiimiine, LSTAR model ise

(¥¢—1 — ¢) uzakligin lojistik doniisiimiine dayanmaktadir.
1.4.3.1. LSTAR Tipi Birim Kok Testleri

STAR tipi birim kok testlerinde dogrusal olmayan yapiy1 veren yapilardan biri
olarak lojistik gecis fonksiyonu kullanilmaktadir. En basit haliyle LSTAR(1) su
sekilde ifade edilebilmektedir:

Ve = 01YVee1 T V1YVe-10Veq) + & t=1,..,T (1.35)

0(yi—q) =[(A + exp(—tp(yt_d - C))_l] olmak tizere Y > 0 tanimlayici bir
kisittir (Liitkepohl, 2004:223). Burada ii¢ farkli rejimden s6z edilebilmektedir. Alt

rejim:
Ve = QY1+ & Yt—qa — € = —0; Y(—00) =0 (1.36)
Orta rejim:
Ve = a1 Ye—1 + 05711 + & Ye—a =C; Y(0) =05 (1.37)
Ust rejim:

Ye = @1Ye—1 + 0.5y1y4 + & Yi—g — € = +0; Y(0) =1
(1.38)

d = 1 olan ve alt rejimde birim koklii ancak iist rejimde daha az kaliciliga sahip
bir LSTAR modelinde, a; =1, y; <0 ve 1+4+7y; <1 olacaktir. Bu gercevede

sapmalar (y;_4 — ¢) ¢evrimin derinliginin bir dl¢iistidiir (Patterson, 2012:262).
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1.4.3.2. ESTAR Tipi Birim Kok Testleri

Dogrusal olmayan modeler ailesine ait ESTAR fonksiyonel formunun ilgi
cekici {i¢ dzelliginden bahsedilebilmektedir. ilki finansal ve emtia piyasalarindaki
denge ve arbitraj kosullarindaki sapmalarin dogrusal olmayan dogasinin
modellenmesinde oldukga kullanishidir. Tkincisi ¢oklu denge dinamiklerini karakterize
edebilmektedir ve son olarak iktisadi ve finansal degiskenlerin karmasik, kaotik ve

dinamik yapis1 i¢in uygundur (Pavlidis vd., 2020:573-574).
1.4.3.2.1. Taylor Yaklasimini1 Kullanan Birim Kok Testleri

ESTAR tipi birim kok testleri arasinda Kapetanios vd. (2003), Sollis (2009) ve
Kruse (2011) temel hipotez altindaki tanimlamama problemine ¢6ziim olarak Taylor
yaklagimiyla test denklemine yaklasik polinomial bir fonksiyon elde etmektedirler.
Kapetanios vd. (2003) tek degiskenli birinci derece otoregresif diizgiin gecis
(STAR(1)) modelini asagidaki sekilde tanimlamaktadir:

Ve = BYi-1 +VYe-10O; ye-a) + &, t=1,..,T (1.39)

Burada, f ve y bilinmeyen parametreler ve ,~iid (0, 0'%) hata terimidir. STAR
modellerde bahsedildigi gibi, burada ele alinan gecis fonksiyonu Denklem (1.40)’ta
ifade edildigi gibi listel formdadir:

0(8; yi-a) = 1 — exp (—0¥7_4) (1.40)

Burada 6 > 0 ve gegis degiskeninde d > 1 oldugu varsayilmaktadir. Ustel
gecis fonksiyonunun goriintii kiimesi ©: R — [0,1] olmak iizere, ©(0) =0 ve

lirp O©(x) = 1’dir. ESTAR yapinin Denklem (1.39)’da yerine koyulduktan sonra
x—+oo

esitligin iki tarafindan y,_; c¢ikarilarak:

Ay, = Oyiq + ¥Ye1l1 — exp(—0yZ )] + & (L.41)

Seklindeki model yapisina ulasilmaktadir. Burada @ = f — 1 seklindedir.

0’nin pozitif olmasi, ortalamaya doniis hizinin belirlemektedir. Bununla birlikte
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siirecin genel olarak duragan olabilmesi i¢cin ¥y <0 ve ¢ +y < 0 olmalhdir. Bu
kosullar altinda, siire¢ y2_;'nin kiigiik degerleri icin orta rejimde birim kdk veya
patlayan kok davranisi sergileyebilir, ancak yZ ;'nin biiyiik degerleri icin tutarl
dinamiklere sahiptir. Balke ve Fomby (1997) ve Micheal vd. (1997) ¢alismalarindan
hareketle, Denklem (1.41)’de ifade edilen modelde @ = 0 olarak alinmaktadir. Bu da
¥: nin orta rejimde birim kok siirecini takip ettigi anlamina gelmektedir. @ = 0 ve 8 =
0 olan dogrusal birim kokiin 6zel bir durumunu igeren sifir hipotezi ele alinmaktadir.
Alternatif hipotez altinda (@ = 0 ancak 6 > 0) y;, —2 < y < 0 oldugu varsayilan bir
dogrusal olmayan ancak kiiresel duragan bir siireci izlemektedir. Gecikme parametresi
d=1 ve @ = 0 olarak alindigindan Denklem (1.41)’deki ESTAR modeli asagidaki gibi

olmaktadir:

Ay, = yye4[1 - eXp(_H}’tzﬂ)] + & (1.42)

Bu durumda, gergek siirecin duragan ancak dogrusal olmadigi durumda, ADF
testinin giicii azalacaktir. Bu sebeple 8 parametresine bagli olan bir test istatistigi

olusturulmustur. Boylece KSS (Kapetanios, Shin ve Snell, 2003) testinde hipotezler,

HO:BZO

1.43
Hy:0 >0 ( )

Seklindedir. Burada, y parametresi sifir hipotezi altinda belirlenemeyecegi i¢in
dogrudan Hy: 8 = 0 seklinde verilen sifir hipotezi dogrudan test edilemeyecektir. Bu
durumda ESTAR modeli 1. dereceden Taylor agilimi kullanilarak Denklem (1.44)’teki
gibi yazilmaktadir.

Ay, = 8y2_, + hata (1.44)

Boylelikle hipotezler, Hy: § = 0, H;:§ < 0 sekline doniisiirken KSS test istatistigi
Denklem (1.45)’te ifade edildigi gibidir.

12



8 (1.45)

Sollis (2009) calismasinda ise, KSS testindeki simetriklik varsayimini
esneterek, genigletilmis ESTAR modeli Onermistir. Bu genisletilmis ESTAR
modelinde, birim kok sifir hipotezine karsilik alternatif hipotez altinda dogrusal
olmayan simetrik ve asimetrik duragan ESTAR siirecine izin veren yeni bir birim kok
testi ortaya konulmustur. Sifir hipotezi reddedildiginde, dnerilen spresifikasyon ayni
zamanda F testi kullanilarak simetrik ve asimetrik ESTAR siireci arasindaki farkin
tespit edilmesi icin de kullanilabilmektedir. AESTAR (asimetrik ESTAR) model
Denklem (1.46)’da verildigi gibidir.

Aye = Ge(V1, Yee DS Vo, Ye-1)pr + (A = S:(V2, Ve 1) P2}Ve—1 + & (1.46)
Ge(Y1,Ye-1) =1 —exp (_Vl(%z—ﬂ), Y120 (1.47)
Se(V2, ye-1) = [1 — exp(=y2ye-0)] ™" Y220 (1.48)

Burada &, sifir ortalama ve sabit varyans ile bagimsiz ve benzer dagilmaktadir.
Burada sifir hipotezi Hy:y; = 0 seklindedir. Ancak y,, p; ve p, parametreleri sifir
hipotezi altindan taniml1 olmadigindan, test istatistiginin hesaplanmasinda geleneksel
yontemler kullanilamamaktadir. KSS testinde y = 0 etrafinda birinci dereceden
Taylor agilimina benzer siire¢ uygulanmaktadir. G;(y;, y;—1) ifadesi y; = 0 etrafinda
birinci dereceden Taylor acgilimi kullanilarak denklem polinomial hale getirilmeye
calisilmaktadir. Denklem (1.46) ile verilen AESTAR modeline Taylor agilimi
uygulandiginda elde edilen yardimci modelde, tanimli olmayan parametre sorununun
devam edildigi goriilmektedir. Ardindan lojistik fonksiyon (S;(¥2,¥i—1)) ¥2 =0
etrafinda Taylor a¢ilimi1 kullanilarak nihai test denklemi asagidaki sekilde elde
edilmektedir:

Ay, = G1y3 1 + oyt + X KAy + 1, (1.49)

Burada temel hipotez Hy: ¢p; = ¢, = 0 olarak kurulmaktadir. Birim kok

hipotezi red edilirse (alternatif simetrik veya asimetrik ESTAR dogrusal olmama),
13



daha sonra simetrik ESTAR dogrusal olmamaya kars1 asimetrik ESTAR dogrusal
olmama alternatifi (Hy: ¢, = 0’ a kars1 Hy: d, # 0) standart F, t yada LM testi ile

sinanabilmektedir.

1.4.3.2.2. Inf-t Yaklasimimi Kullanan Birim Kok Testleri

Kilig (2011) ¢alismasinda, bazi varsayimlar altinda kati (strict) duragan ve
ergodik kosullar1 bilinen bir ESTAR siirecine dayanan yeni bir birim kok testi
onermistir. Test istatistiginin asimptotik dagilimi1 hem temel hipotez hem de alternatif
hipotez altinda iiretilmistir. Bununla birlikte Kili¢ (2011) tarafindan 6nerilen birim kdk
testinin sonlu 6rnek performansi incelendiginde, KSS (2003), Park ve Shintani (2005)
birim kok testlerine gore daha iyi performans sergiledigi sonucuna ulasilmistir. Ele

aliman ESTAR model Denklem (1.50)’deki gibidir:

Ay, = ¢y, 1 F(y,ze) +uy, t=1,...,T (1.50)

Burada u, duragan hata terimi, F(y, z,) = 1 — exp(—yz?), ¢ ve y bilinmeyen
parametreler, z, = Ay,_4 (d € 1,...,d™**S) ise gecis degiskenidir. Gegis
parametresini ifade eden y, iki rejim arasindaki gegis hizin1 belirlemektedir. Denklem
(1.50)’de verilen ESTAR modeli, y = 0 i¢in Denklem (1.51)’deki rassal yiiriiyiis

siirecine doniismektedir.

Ve = YVe—1 T Ut (1.51)

Dis rejim ise y — oo iken elde edilir ve yine Denklem (1.52) ile ifade edilen
AR(1) modeline karsilik gelmektedir.

Y = (1 + (,b)yt_l + U (152)

KSS (2003) ve Park ve Shintani (2005) caligmalarindaki gibi, modelde iligki

hatalarin dogrusal oldugu varsayimi yapilmaktadir. Bu varsayim altinda Denklem
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(1.50)’ye bagimli degiskenin gecikmeli degerleri dahil edilerek, Denklem (1.53) elde
edilmektedir.

Ay, =3P §ibye i+ ¢ye_1(1 — exp (—yz2)) + u; (1.53)

Burada §(L) =1 — 5.;1 (S}Lj i¢in birim ¢ember disindaki tiim kokleri igerdigi

varsayimi yapilmaktadir.

Test stirecinde modeldeki gecikme parametresi d=1 olarak ayarlanmigtir.
y parametresi bilinmedigi i¢in, Hy: ¢p = 0 temel hipotezi altinda y tanimli degildir.
Kilig (2011) bu sorunu ¢6zebilmek igin, gegis degiskeni z; nin Orneklem standart
sapmasi ile normalize edilmis y degerlerinin sabit bir parametre uzayinda en diisiik
olas1 t-degerinin bulunmasin1 6nermistir. Boylelikle test istatistigi agagidaki gibi ifade
edilebilir.
()

froran = 2, fo=o ) = S S @ ) (1.54)

1 100
100S,7 "’ SzT

Burada I'; = []_/T,fT] = [ ] € R seklindedir ve s,r, z; 'nin 6rneklem

standart sapmasidir.
Shintani (2013) gelistirmis oldugu ESTAR tipi birim kok testinde gecis

fonksiyonunda asimetrik yapiya izin vermektedir. ESTAR modelinin asimerik

versiyonu basit STAR tipi modelden hareketle su sekilde ifade edilmektedir:

Ve = p1Ye-17(Z¢—q, 0) + p2ye-1(1 —1(2eq,0)) + & (L.55)

Burada gegis fonksiyonu 0 < m(z,_4,60) <1 olup U seklinde siirekli bir
fonksiyondur. z,_; gecis degiskeni, &, ise beyaz giriiltiidiir. Anderson (1997)
tarafindan Onerilen yapiya dayanarak asimetrik gecis fonksiyonu su sekilde

tanimlanmaktadir:

m(z¢—q,0) = 1 —exp {—K?z{_y X h(z,_q,¥)} (1.56)
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h(zi—g,v) =05+ [1+ exp(yz,_g)]™?t (1.57)

Burada 8 = (x,y), k=0 ve yeR. Lojistik gecis fonksiyonundaki y
parametresi asimetrinin derecesini ayarlamaktadir. Burada yalnizca temel hipotez
altinda tanimlanan bozucu parametreden kaynaklanan bir tahmin problemi soz
konusudur. KSS (2003) birim koke karsilik simetrik ESTAR modeli test ederken temel
hipotezde tanimlanamayan parametre probleminden dolayr Taylor agilimi ile
fonksiyona yaklagik bir polinominal denklem elde etmislerdir. Park ve Shintani (2005)
ise bu durumu extremum tipi bir test istastistigi ile ¢dzmeye caligmaktadir. 6’daki
parametrelerin se¢imi asagidaki regresyon denklemi yoluyla yapilmaktadir:

ye = A(O)w(0) + Z?=1 DAy, + &
(1.58)

we () = ye_17(2e—a, 0) = ye_1[1 — exp{—r®y{ 4], 0=k« (1.59)
Hy: A = 0 karst Hy: 4 < 0 i¢in test istatistigi 6 nin tiim miimkiin degerleri i¢in
t istatistiginin minimum yapan deger olarak ayarlanmaktadir. Dolayisiyla test
istatistigi:
G (1.60)
inftg = inf A( )
00, S(4(0))

seklinde ifade edilmektedir. Arama siireci (grid) Park ve Shintani (2005)

2 \—05
benzer sekilde k€ [0.1,10] * Doy araliginda gergeklesmektedir. Birim koke
- ginda g

karsilik asimetrik ESTAR modeli asagidaki denklem {iizerinden su sekilde ifade
edilebilmektedir:

Ay = Aye_1[1 — exp{—r?y}; *{0.5 + [1 + exp(yz,— )| '}H] + & (L.6l)

Burada A = p — 1°dir. Birim koke karsilik asimetrik ESTAR modelini Taylor
yaklagimini kullanarak tahmin eden Sollis (2009)’ten farkli olarak burada da

extremum tipi test istatistigi kullanilmaktadir.
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_ . 1(0) (1.62)
it = 1 S

Arama siireci simetrik duruma benzer sekilde gerceklestirilmektir. 6 =

5 =05
(,7) € O, olmak iizere 0" = 0, * 0, ve O, = [0.1,10] » (2=) 0, = [10,10] »

(Eyni)_&sarahgmdadlr (Shintani, 2013:4-10).

Park ve Shintani (2016) birim kok temel hipotezine karsilik cesitli gecis
fonksiyonlar1 kullanarak bir test gelistirmistir. Alternatif hipotez altinda {i¢ tiir gecis
fonksiyonundan bahsedilmektedir: Denge-Esik Degerli Otoregresif (EQ-TAR) Model,
Ustel Diizgiin Gegisli Otoregresif Model (ESTAR) ve Denge — Lojistik Diizgiin
Gegisli Otoregresif Model (EQ-LSTAR). Ayrica bu fonksiyonlarin ¢esitli versiyonlari
da (B-TAR, D-TAR, ESTAR-M, LSTAR) incelenmistir. °

EQ-TAR ve ESTAR modelleri i¢cin Denklem (1.55)’e p, =1 kisitinin

uygulanmastyla:

Ay, = Ayt 17(2_q,0) + & (1.63)

Seklindeki model spesifikasyonuna ulagilmaktadir. Burada A = p; — 1°dir ve
—1 < A < 0 oldugunda belirli bir 8 = k degeriyle Denklem (1.63) diizeltme hizina
bagli bir TAR modeli ifade etmektedir. Burada ilgilenilen teste ait hipotezler: Hy: A =
0, Hy: A < 0 seklinde olusturulmaktadir. Ancak A = 0 ise, uzun donem dengeye
yonelik higbir diizeltmeyi temsil etmeyen, birim koke sahip tek bir rejim olacaktir.
Dolayistyla birim kok temel hipotezi altinda tanimli olmayan 6 parametresine gore
extremum tipi test istatistigine dayanan bir hipotez kurulmasi dnerilmektedir. Test
istatistiginin olusturulmasi i¢in ’nin tim miimkiin degerleri i¢in asagidaki model

tahmin edilmektedir:

Ay, = 2w, (0) + &, we(0) = ye1m(2¢—q,0) (1.64)

5 Bu tez kapsaminda yalmzca EQ-TAR ve ESTAR gecis fonksiyonlar: agiklanmustir.

17



Denklem (1.62)’de verildigi gibi test istastigi miimkiin tiim 6 degerleri igin
1,(8)’nin en kiigiik kareler tahmincisinin t istastistigini minimum yapacak sekilde

olusturulmaktadir.

Denklem (1.61)’de verilen genel duruma iliskin EQ-TAR ve ESTAR model
cergevesinde gecis fonksiyonlari sirastyla Denklem (1.65) ve (1.66)’de verilmektedir:

n(Ve-0,0) = Uye-al =) = 1{] = Ff = n (%, 6,) (1.65)
T(Ve-a,0) = 1 — exp{—r?yi 4} (1.66)
2
—1—expi— 2 (Yizd
=1 eXp{ (Vnk) (ﬁ) }
= Yt-d
= T[( N Hn)

EQ-TAR i¢in 6,, = u,, = ,u/\/n, ESTAR i¢in 6,, = k,, = v/nk’dir. Parametre

arama siireci i¢in kullanilan araliklar EQ-TAR modelinde Caner ve Hansen (2001)’in

onermis oldugu sekilde verinin %15 - %85’lik kisimlarini kapsamaktadir. ESTAR

o o . il E(y[;—}_/')z —05 -
modeli i¢in ise ®,, = [0.01,100] * L araligini kapsamaktadir.
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IKINCi BOLUM
HAR CIKARIMI VE UZUN DONEM VARYANS TAHMINI

2.1. HAR Cikarim

Otokorelasyona direngli ¢ikarimlar verilerin uzun dénem varyansinin (LRV)
tutarlt bir sekilde tahmin edilmesine dayanmaktadir. Regresyon baglaminda,
nonparametrik kernel yonteme dayanan bdyle bir tahminci genellikle heteroskedasite
ve otokorelasyon tutarli (HAC) tahminci olarak adlandirilir ve bilinmeyen formda
serisel korelasyonun varliginda standart hatalar1 veya Wald tipi test istatistiklerini
olusturmak icin siklikla kullanilir (Cai ve Shintani, 2006). Bir HAC kovaryans
matrisinin olusturulmasindaki kilit adim, kalinti vektoriiniin sifir frekansindaki
spektral yogunluk matrisini tahmin etmektir (Den Haan ve Levin, 1997:2). Andrews
(1991)’in ¢alismasi nedeniyle, bu siniftaki tahmincilere uzun siiredir heteroskedasite
ve otokorelasyon tutarli (HAC) kovaryans matrisi tahmin edicileri ad1 verilmektedir.
Ancak, tutarsiz kernel diizgiinlestirilmis tahmin ediciler, iyi tanimlanmis test
istatistikleri saglayabilmektedir (Hirukawa, 2023:36). Dolayisiyla heteroskedasite ve
otokorelasyon tutarli (HAC) kovaryans matrisi yerine heteroskedasite ve

otokorelasyona direngli (HAR) kovaryans matrisi kullanmak uygun olacaktir.

2.2.  Uzun Donem Varyans Tahmini

Uzun donem varyans (aﬁ,y), var(VTy)’in T— oo igin limit degerini ifade

etmektedir.

oy = limvar Ty) 2.1)

T
(g

t=1

T
— 1 -1
= %LTZ; T~ var (Z yt>

t=1
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Sy = Yo, y¢ olmak iizere y, sifir ortalamaya sahip oldugunda var(S,) =
E(S?)’e esit olacaktir. Bu durumda uzun donem varyans su sekilde yeniden

tanimlanmaktadir:

oy = lim T E(SP) (2.2)

Denklem (2.2)’deki form birim kok testlerinde siklikla kullanilmakta olup S;
yerine kalintilarin toplam1 alinmaktadir. Sifir ortalamadan farkli bir ortalama olmasi

durumunda ise orijinal gézlem degerlerinin ortalamadan farklar1 kullanilmaktadir

(Patterson, 2010: 57-58).

Uzun donem varyans tahmin prosediirii iki genel kategoride ele
alinabilmektedir. ilki, siirecin vektdr otoregresif (VAR) ya da vektdr hareketli
ortalama (VMA) gibi dogrusal zaman serileri modellerine uyduruldugu parametrik
yontemdir. Ikincisi ise agirliklarin kernel ve band genisligi ile belirlendigi 6rnek
otokovaryanslarmin agirliklandirilmis toplamina dayanan nonparametrik yontemdir
(Hirukawa, 2023). Burada parametrik tahmincilerden oncelikle vektor otoregresif
modellere (VAR) dayanan LRV tahmini 6zetlenmekte olup nonparametrik ¢er¢evede
kirpilmig ve diizgilinlestirilmis otoregresif modellere dayanan tahminciler ele

alinmaktadir.

2.3.  Otoregresif Tahminci

Den Haan ve Levin (1997) bir otoregresif spektral tahminci 6nermistir. h;
sonsuz mertebeden bir vektdr otoregresif (VAR) model olarak varsayildiginda:

ht == q)]ht—] + et, Eete{- == Q (2.3)
j=1

olarak ifade edilebilmektedir. Bu durumda uzun dénem varyans:

-1 = (2.4)
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seklinde tanimlanmaktadir. Buradaki temel mantik, h,’deki sonlu mertebeden
bir VAR modelinden tahminler yoluyla bu nicelie yaklasmaktir. h, nin, p

mertebesinden bir VAR modeli tahmini ise:

iit = a\)lht_l + + (Dpht—p + ét (2~5)
T
Q=r"1 z 8¢l
t=p+1

b -1 p -1 (2.6)

Denklem (2.6)’da p Bayesyen Bilgi Kriteri (BIC)’ne gore secilirse ve bazi
teknik kosullar altinda bu tahminci hemen hemen T'/? hizinda yakinsamaktadur.
Tahmin zorluklarindan dolay1 h'nin q elemaninin her biri igin BIC kriterini denklem

denklem kullanarak makul bir sekilde parametrize edilmesini onerilmektedir. (West,

2018:5801).

24. Kirpilmis Tahminci

Newey ve West (1994), kirpilmis 6rnek otokovaryanslarindan optimum band
genisligini tahmin etmek i¢in alternatif bir yontem Onermistir. Bu prosediir, hata
yapisinin dogrudan tahmin edilmesini gerektirmemekle birlikte bir kirpma
paramatresinin baslangi¢ secimini icermektedir (Cheung ve Lai, 1997:680). Onsel
olarak n gecikmeden sonra h;’nin otokovaryanslarinin sifir oldugu varsayimi altinda

S’nin kirpilmig tahmincisi su sekilde ifade edilmektedir:

. ~ n L 2.7)
STR :FO"‘Z (G +15)

j=1
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Kirpilmig tahminci daha genel durumlar i¢in tutarlidir. Baska bir ifade ile tim
j’ler igin I; # 0 oldugu durumda kirpma noktasi uygun bir oranda n — oo iken
kirpilmis tahminci tutarlidir (West, 2018:5799). Bu tahmincinin dezavantajlarindan

biri pozitif yar1 tanimli tahminler saglamamasidir (Hirukawa, 2023:41).

2.5. Diizgiinlestirilmis Otokovaryans Tahmincisi

Uzun donem varyans tahmincisinin pozitif yar1 tanimli olmasi gerekliligi
orneklem otokovaryanslarina verilen agirliklar iizerinde belirleyici bir rol
oynamaktadir. Andrews (1991), spektral yogunluklarin tahminine iliskin literatiirii
temel alarak analiz icin genel bir g¢erceve olusturmustur (West, 2018:5801).
Gozlemlenen verilerin ornek otokovaryanslarinin agirliklandirilmig toplamlarinin

alinmasiyla parametrik olmayan kernel yaklagimi tahmincisi su sekilde

tanimlanmaktadir:
o T-& N (2.8)
S=1+ > k(5 1)

j=1

Burada k; kernel (veya agirlik) olarak bilinmektedir. Kernel’in pozitif yar
tanimlilik ve tutarlilik 6zelliklerini saglayacak sekilde secilmesi gerekmektedir (Wang
ve Wu, 2012:517). Ornegin, tutarli bir tahminci elde etmek igin istenen durum her j
igin k; > 1 iken bliylik gecikmelerdeki otokovaryanslar daha az kesin tahmin
edildiginden T-1 yakinindaki j degerleri igin k;’nin sifira yakin olmasi gereklidir.

(West, 2018:5801).
2.6. Kernel Tahmincisi
Kernel yogunluk tahmini bir veri setinin genel dagilimmi incelemekte

kullanilan yontemlerden biridir. T gozlem sayis1 olmak tizere yq, ..., ¥, ve ampirik

dagilim fonksiyonu gozlemlenen her bir veri noktasinin 1/T ile tartilandirilmasiyla

elde edilir.
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T T
R 1 h h 1 y—=yi 1
= — ——< < — ] = — < —
2 wZ’(y 2—”—3’+2) wl’( h |—2) @9)
t=1 t=1
- 1
o<l (2.10)
— h 2
o= Y=y 1
Burada I, gosterge fonksiyonudur. Bu tahminci w, = %Ir (|y;lyt < %) olmak

tizere kapali formda f(y) = %Z?ﬂ w, olarak gosterilebilmektedir (Martin vd.

2013:406). Yerel histogram yaklasimi ile yogunlugun tahmin edilmesinde kullanilan
formun siireksiz yapisi ve y + h/2 noktalarinda sigramalarindan dolay1 oldukc¢a kaba
(rough) yapiya sahiptir. Dolayisiyla bu kademeli yap1 yerine daha yumusak bir agirlik
seti kullanilarak (pozitif reel bir Kernel fonksiyonu) giderilebilmektedir (Rosenblatt,
1956).

Kernel yogunluk tahmini:

K(y;yt) Q.11)

N1-

w1
f(}’)—ﬁ

i=1

K olarak ifade edilen kernel fonksiyonu ampirik dagilim fonksiyonu iizerinden
her biri veri noktasinda kiitle 1/T ile yeniden dagitilmaktadir. Kernel fonksiyonu
negatif olmayan, simetrik ve tek modlu bir olasilik yogunluk fonksiyonudur. “h”

pencere genisligini temsil etmekte olup band genisligi olarak da adlandirilmaktadir.

En yaygin olarak kullanilan Kernel fonksiyonu Gaussian Kernel olup asagidaki

sekilde ifade edilmektedir:
KW = (V20 texp (<), w=2 212)

Kernel Yogunluk Tahmincisi (KDE) olarak kullanilan kernelin asagidaki

ozellikleri tasimas1 gerekmektedir:
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JKOdy =1,
JyK)dy =0,
Jy*K(y)dy < oo, (2.13)
K(y) = 0 tiim y’ler i¢in,

K(y) = K(-y)

Yani kernel simetrik, sinirli varyans ve sifir ortalamayla olasilik yogunluk

fonksiyonu stirekli olmalidir (Gramacki, 2018:26).

Bunun disinda simetrik beta ailesi de kullanilmaktadir:

1
K, (u) = T (A —u®)I(lul £ 1) (2.14)
Beta (—,y + 1)

2

y = 0,1,2,3 i¢in sirasiyla uniform, Epanechnikov, iki agirlikli (biweight) ve ii¢
agirlikli (triweight) kernel fonksiyonlaridir. y biiylidiik¢e, uygun oOlgeklemeyle,
simetrik gamma kernel yaklasik olarak Gaussian kernel fonksiyonuyla aynidir. Farkli
kernel fonksiyonlarmin farkli desteklere sahip olduguna dikkat edilmelidir. Ornegin,
uniform kernel [—1,1] araliginda etkili iken, ii¢ agirlikli kernelin destegi ¢ok daha
kisayken Gaussian kernelin ¢ok daha uzundur. Kernel yogunluk tahmincisini
kullanmak i¢in kernel fonksiyonu ve band genisligini se¢mek gerekir. Kernel
fonksiyonunun se¢imi kernel yogunluk tahmincisinde ¢ok 6nemli olmadigi hem teorik
hem de ampirik olarak bilinmektedir. Simetrik ve tek modlu oldugu siirece, bulunan
kernel yogunluk tahmincileri band genisligi h optimal olarak se¢ildiyse neredeyse ayni

calisir (Fan ve Yao, 2003:195-196).
2.7. Kernel Tiirleri ve Band Genisligi Secimi
Kernel yontemi, uzun dénem varyansin sonlu orneklem Ozelliklerinin iki

onemli belirleyicisi olan kernel ve bant genisliginin se¢imi uzun bir gegmise sahiptir.
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(Wang ve Wu, 2012:516). Kernel’in genellikle bazi o6zelliklere® sahip olmasi
beklenmekte iken bu ozellikleri tasiyan ¢ok az Kernel fonksiyon bulunmaktadir.

Uygulamada yaygin olarak kullanilan Kernel fonksiyonlar su sekilde verilmektedir:
Kirpilmig Uniform (White ve Domowitz,1984):
(1, x| <1
k(x) = {O, dd. (2.15)
Bartlett (Newey ve West, 1987):
1— x|, x| <1

k() = { 0, dd. 2.16)

Parzen (Gallant, 1987):

1—6x2+6|x|3, |x] <1/2
k(x) = 2(1 — |x|)3, 05< x| <1 (2.17)
0, d.d.

Tukey-Hanning (Priestley, 1962):
1+ cos(mx))/2, x| <1

Quadratik Spektral (Epanechnikov, 1969):

k() = S (B s () (2.19)

T 12m2x2 6mx/5

Kirpilmis, Bartlett ve Parzen kerneller HAC tahmini ile ilgili literatiirde yer
alirken Tukey-Hanning ve Quadratik Spektral kerneller spektral ve olasilik yogunluk
tahmini literatiiriinde yer almaktadir (Andrews, 1991:821). Verilen bir band genisligi
baz alinarak yeniden normallestirilmis Kernel’lerin gecikmeli kovaryanslara koydugu

agirliklar Sekil 1’de sunulmaktadir.

¢ Denklem (2.13)’de Kernel fonksiyonlarin tasimasi gereken 6zellikler verilmektedir.
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Sekil 2.1: HAC Tahmini i¢in Kernel Fonksiyonlar

S 7] Truncated
(e o]
2
©
Q-
x Bartlett
X < |
o
Parzen
N _ .
s Tukey—-Hanning
Quadratic Spectra

| | | | | | |
0.0 0.5 1.0 1.5 2.0 2.5 3.0

X
Kaynak: Andrews,1991:882; Zeileis, 2004:6

Band genisligi se¢ciminde ise Andrews (1991) ve Newey West (1994)
yontemlerinin kullanimi popiilerdir. Iki yontem arasindaki en 6nemli fark, HAR
tahmincisinin asimptotik ortalama kare hatasini (AMSE) en aza indirecek sekilde,
optimum bant genisliginde bilinmeyen miktarm iyi bir temsilinin nasil elde
edilecegidir (Hirukawa, 2004:1). Bu tez kapsaminda yalnizca Newey-West ve
Andrews’in  sirasiyla Bartlett ve Quadratik Spektral Kernel yaklasimi

detaylandirilmistir.
2.7.1. Newey-West/Bartlett ve Quadratik Spektral
Uzun doénem varyansin pozitif yar1 tanimli olmasi i¢in Bartlett ve Quadratik

Spektral en yaygin kullanilan kernel agirliklardir. Kirpma parametresi “m” olmak

lizere;
Bartlett kernel (j > m i¢in 0):

ki=[1—j/(m+1)], j<m (2.20)
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Quadratic Spektral (m > 0 ve x; = j/m):

k; = [25/12n2x?| x {[sin (6mx;/5)/(6mx;/5)] — cos (6mx;/5)} (2.21)

olarak tanimlanmaktadir. Buradaki 6nemli bir konu kirpma parametresi ya da
band genisligi olarak ifade edilen m’in belirlenmesidir. Andrews (1991), $nin S’ye
yakinsama hizinin maximize etmenin drneklem boyutunun uygun bir fonksiyonu
olarak m’nin artmasi gerektigini gostermistir. y # 0 olmak tizere Bartlett ve QS icin
maximum yakinsama oranlar1 sirastyla m = yTY/3 ve m = yT/5’tir. Dolaystyla,
Bartlett icin S, §’¢ T1/3 oraninda yakinsarken, S’in tahmininde ortalama kareli hata
(MSE) sifira T?/% mzinda yakinsamaktadir. Burada m’in belirlenmesi problemi, y nin
se¢imi problemine doniismektedir. Yakinsamanin en hizli sekilde saglanmasi i¢in y’ya
verilecek olan keyfi bir deger farkli asimptotik ortalama kareli hatalara yol agacaktir
(West, 2018:5801-5802). Ayrica kirpma parametresinin se¢imi varyans ve sapma
arasindaki bir dengeyi sagladig1 i¢in olduk¢a dnemlidir. Daha yiiksek bir m varyansi
artirirken sapmayi azaltacaktir’ (Lazarus vd., 2018). Cheung ve Lai (1997)’de optimal
band genisligi genellikle su sekilde ifade edilmektedir:

1/(2q+1)
m' = ¢, [(s@ /sy (2.22)
S@ = (27T)1 z 17199 (2.23)
j=—o00
o 1/(2q+1)
o = [qcﬁ/ | kZ(y)dy] (2.24)

Burada (), j gecikmeli tahmin edilen otokovaryansi gostermektedir. q degeri
kernele gore degisebilmektedir ve Bartlett i¢cin g = 1, Parzen ve QS kerneller i¢in g =
2’dir. ¢, nun degeri Bartlett igin 1.1447 ve QS Kernel igin 1.3221°dir (Cheung ve Lai,
1997:681).

7 Bu durum zaman alani (time domain) igin gegerlidir. Frekans alaninda tam tersi bir durum soz
konusudur.
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Skaler bir S i¢in optimal se¢im;

SO = z Q (2.25)
j=—o00
il (2.26)
S0 =" ljloy
j=—o00
i (2.27)
S@ = Y ljiPgy
j=—o00

S’nin ortalama kareli hataya gore nasil agirliklandirilacagint gosteren q X 1

boyutundaki agirhk vektéri w = (wy, Wy, ...,w,) olsun. Andrews’in kayip
fonksiyonu Z;Ll Wi(Sii — S 2, QS i¢in T#/5 ile normalize edilirken; Newew —
West’in kayip fonksiyonu [w'($ — S)W]Z, Bartlett icin T?/3 ile normalize
edilmektedir. Andrews (1991), S@ ve $()’1n tahmini i¢in kalintilarin otoregresif
tahminini, Newey -West (1994) ise otokovaryanslarin kirpilmis toplamlarin1 Schwert

(1989)’1n prosediiriiniin uygulanmasi yoluyla bu frekanslarin alternatif bir tahminini

Onermektedir.

2.7.2. Sapma Azaltma ve Onbeyazlatma

Andrews ve Monahan (1992) band genisligi se¢imi prosediiriinden 6nce diistik
dereceden bir otoregresif siirecle Onbeyazlatma (prewhitening) kullanmay1
onermektedir (Cheung ve Lai, 1997:681-682). Her iki prosediirde de ilk asamada 6n
beyazlatilmig (prewhiten) bir otoregresif vektor son asamada yeniden
renklendirilmektedir. On beyazlatmanm amaci, sifir frekans yakinlarmdaki

filtrelenmis siirecin spektral yogunlugunu diizlestirmektir.

On beyazlatma: On beyazlatma, énce spektral yogunlugu dogrusal bir filtre
ile diizlestirerek tahmindeki sapmay1 azaltmaya yardimci olmaktadir. Dolayisiyla,

diizlestirilmis yogunluk artitk daha az sapmayla tahmin edilebilmektedir. Nihai
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asamada bir ters transformasyonla tahmin siireci tamamlanmaktadir (Rho ve Shao,

2013:1913). Siireg diisiik dereceli bir VAR modeliyle tahmin edilir. VAR(1) i¢in;

Xe = Axp_q +u, (2.28)

-1

T T
A=) xx s (Z xt_lxt_1'> (229)
=2

t t=2

HAR tahmini: VAR kalintilarinin j.  otokovaryansi f‘] = (T -
T

11 Z uu,_;' ve optimal m kullanilarak VAR kalintilarimin uzun donem
t=2

varyansinin tahmini (S) elde edilir. Optimal m segilirken Andrews ve Monahan (1992)
yaklasiminda S’nin her q elementi i¢in AR(1) model tahmin edilir. Basit AR filtresini
kullanan Andrews Monahan prosediiriiniin aksine Lee ve Phillips ARMA filtresi
iceren prosediirii onermektedir (Cheung ve Lai, 1997:690). Modelden elde edilen
katsayilar p;, ve kalintilarin varyansi 62 olmak iizere optimal kirpma parametresi
Mos = PosTY > tir. Pos = 1.3221[8,/3,]*/° olup;

q (2.30)
$= ) wipiei/ (1= p)’
i=1

q 2.31)
So= ) widt/(1=p*
i=1

seklinde hesaplanmaktadir. Burada elde eldilen optimal kirpma parametresi
T-1
kullamlarak § = [}, + z k;([; + I;')’de yerine koyulur.
j=1
Newey-West (1994) igin n = 12(T/100)%/° olmak iizere; Bartlett kirpma

parametresi Mgy = P5rT/3’nin tam sayr degeri alinmaktadir. Burada Pz =

1.1447[S® 78©@]* olup;
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. X L (2.32)
SO =w'Tw + Zz iw'Tfw
i=1

A noo (2.33)
SO = zz w'lw
i=1

olarak hesaplanmaktadir. Benzer sekildekirpma parametresi mgy, S°de yerine

koyularak yeniden renklendirme agamasina gegilir.

Yeniden renklendirme (re-colouring): Siirecin nihai uzun dénem varyansi

(1—A)"'S(1 — A)™"" seklinde elde edilir.
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UCUNCU BOLUM

ESTAR TiPi BiRiM KOK TESTI iCIN PARAMETRIK OLMAYAN
DUZELTME

3.1. Parametrik Olmayan Dogrusal Olmayan Birim Kok Testi Onerisi

Zaman serisi analizlerinde siirecin dogrusal oldugu varsayimi altinda yapilan
birim kok testleri uygulama ve yorumlama kolayligindan dolay1 siklikla tercih
edilmektedir. Ancak ¢ogu durumda dogrusal modeller yetersiz kalmakta, hatta hatali
sonuglara yol acabilmektedir. En basit haliyle yapisal kirilma dikkate alinmamasina
benzer sekilde dogrusal olmamanin dikkate alinmamasi birim kok temel hipotezinin
red edilememe yoniinde sapmali sonuglar verebilmektedir. Dogrusal olmayan birim
kok literatiirti hakkinda oldukg¢a kapsamli bir literatiir bulunmakla birlikte giiniimiizde
de gelistirme cabalar1 devam etmektedir. Dogrusal olmayan birim kok testleri
icerisinde STAR tipi modeller olduk¢a kullanishdir ve iktisadi olgularin test
edilmesinde uygun yapiya sahiptir. Ancak bu modellerin tahmin siireglerinde ¢esitli
zorluklarla karsilagilmaktadir. Davies problemi olarak bilinen temel hipotezde
tanimlanamayan bozucu terimin varlig1 bu zorluklardan biridir (Van Dijk ve Franses,
1999:315). Bu zorlugun iistesinden gelmek ig¢in literatiirde iki yaklasim
bulunmaktadir. Bunlardan ilki Taylor acilimi ile modeli polinomial olarak yaklasik
elde etmek, ikincisi ise extremum tipi bir test istatigi yoluyla modeli dogrudan tahmin
etmektir. STAR tipi modeller ESTAR c¢ercgevesinde sinirlandirildiginda ilk yaklagimi
kullanan ¢aligmalar arasinda KSS (2003), Sollis (2009) ve Kruse (2011) 6rnek olarak
gosterilebilmektedir. Ikinci yaklasimi kullanan ¢alismalar arasinda Kilig (2011), Park
& Shintani (2005,2016) ve Shintani (2013) yer almaktadir.

Birim kok testlerinde karsilagilan en biiylik problemlerden biri de hata
terimlerindeki yapmin u.~iid(0,02) oldugu varsaymmmna dayanmasidir. Bu
varsayimin saglanmasi oldukca giictliir ve uygulamada siklikla ihlal edilmektedir.
Siirecin gergcekte AR(p) yapiya sahip olmasi durumunda AR(1) bi¢imindeki Dickey-

Fuller modeli kullanilirsa, hata terimleri otokorelasyonlu olacaktir. (Harris ve Sollis
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2003:48). Said ve Dickey (1984) Dickey Fuller testini Berk (1974) yontemini
kullanarak ARMA modelini test etmek lizere genisletmislerdir (Choi, 2010:33).
Phillips ve Perron (1988) parametrik olmayan bir diizeltme ile hata terimlerindeki

otokorelasyonlu yapinin modellenmesine izin veren bir yaklagimi benimsemislerdir.

Bu tezde STAR tipi dogrusal olmayan birim kok testi Onerilmektedir.
Kapetanios vd. (2003) ve Shintani (2013)’e benzer sekilde olusturulan Dickey Fuller
tipindeki model su sekilde ifade edilmektedir:

Ve = AYe_1m(Ze_g,0) + u; (3.1)

Burada m(z,_4,0) gecis fonksiyonunu ifade etmekte olup [0,1] araliginda
degerler alan simetrik U seklinde ESTAR yapiya sahiptir. m(0) = 0 ve ligrn n(x) =
X—+ 0o

1 Ozelliklerini tagimaktadir. Gegis degiskeni z,_; = y;_4 ve d = 1 olarak kabul
edilmektedir. Denklem (3.1)’deki yapt ESTAR geg¢is fonksiyonunu verilen kosullar

icerecek sekilde yeniden parametrize edilmesiyle test denklemi:

Ay, = Ay 4[1 - exp{_sztz_l}] + U (3.2)

olarak yazilabilmektedir. A = p — 1 birim kok temel hipotezi A = 0 igin
olusturulmaktadir. Ancak bu durumda Davies probleminden dolay1 temel hipotez
altinda denklemdeki bozucu terimin varlifindan dolayr tahmin siireci
gerceklestirilemedigi i¢in Shintani (2013) ve Park ve Shintani (2016)’a benzer sekilde
bir test istatistigi olusturulmasi amaglanmaktadir. Ancak hata terimlerinin
uc~iid (0, 02) oldugu varsayimi bu tez kapsaminda esnetilmektedir. inft; yaklagimi
yerine Phillips & Perron (1988)’deki sekilde uzun donemli varyansin (LRYV)
parametrik olmayan bir tahminini kullanarak extremum tipi test istatistigi
olusturulmaktadir. Bu sayede degisen varyans ve otokorelasyona direngli tahminciler
iiretilebilmektedir. Uzun doénem varyansin tahmin edilmesinde c¢esitli yaklagimlar
bulunmaktadir. Bu yaklasimlar1 parametrik ve parametrik olmayan LRV tahmini
olarak iki ana baslik altinda ifade etmek miimkiindiir. Bu tez kapsaminda parametrik
olmayan LRV tahmininin elde edilmesinde kernel fonksiyonu ile diizgilinlestirilmis

otokovaryans tahmincisinin kullanimi benimsenmektedir.
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Uzun donem varyanst en genel haliyle asagidaki sekilde tanimlamak

miumkindiir:
O-Izrv = Tll_tg T-! E(Stz) ) S¢ = ZtT=1 Yi (3.3)

LRV ’nin otokovaryans cinsinden esiti ise:

Oty = L2 o Vj (3.4)

= Yo + Xj21 Vj

seklinde ifade edilmektedir. Andrews (1991)’e dayanan otokovaryanslarin
(kernel) agirliklandirilmis toplamlarinin alinmasi igslemi LRV tahmincisinin pozitif
taniml1 olmasini saglamaktadir. Parametrik olmayan bu yaklasimda LRV su sekilde

tanimlanmaktadir:

Oy = Yo + 2212, kjy; (3.5)

Burada k; kernel agirliklardir. Eger hata terimleri zayif duragan ise y, en kiigiik
kareler yontemiyle elde edilen kalintilar kullanilarak tutarli bir sekilde tahmin

edilebilmektedir. Bu tahmin vy, = 67 =% ", 6? seklindedir. Uzun dénem

varyansin (0}5,,) tahmini ise:
2 n 2 2 m n
RO =0 @AY > A (3.6)
t=1 Néidj=1 t=s+1

Kirpma (truncation) parametresi (m) otokovaryanslarin dahil edildigi
maksimum dereceyi ifade etmekte olup, T 6rnek boyutuyla birlikte m’nin sonsuza
gitmesi -T kadar hizli degil- gerekmektedir. k; bu varyans tahmin edicisinin yalnizca
tutarliligini degil, ayn1 zamanda negatif olmamasini da saglayan agirliklardir®. Bartlett

(1948)’e dayanan bu agirliklar su sekilde ifade edilmektedir:

8 Gecikme penceresi (lag window) olarak da bilinmektedir.
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J
m+1

k() =1- . j=1..,m (3.7)

Burada m kirpma parametresi ya da band genisligini ifade etmektedir. Kirpma
parametresinin se¢imi de varyans ve sapma arasindaki dengeyi sagladigi i¢in oldukga

onem arz etmektedir. Bu tez kapsaminda Bartlet kernele dayanan agirliklar i¢in kirpma
T \2/9

parametresinin se¢imi [4 (E) ] olarak ayarlanmaktadir (Rothe ve Sibbertsen,

2006:447).

Elde edilen kirpma parametresine gore otokovaryanslarin uzun dénem varyansi
pozitif tanimli olacak sekilde elde edilmesinin ardindan elde edilecek olan test

istatistigi:

inf — tgsrar—r

R

T x Sx(e)

(7= 2t )

1 1
) (6%,(0) —62) X

A~ 0.5
Opry

seklinde elde edilmektedir. Burada A(8)’nin ve buna bagli olarak hesaplanan
standart hatalarin ve LRV i¢in test istatistigini minimum yapan deger i¢in arama stireci

Shintani (2013)’te dnerilen yaklasimla:

Sy? -0.5
0, = k € [min, max] * ( rtz_1> (3.9)
0 = k olmak iizere Onerilen extremum test istatistigi bozucu parametreden bagimsiz
ancak 0, ’nin se¢imine bagl olacaktir. ©,. ile verilen “min” ve “max” degerler arama
stirecinde maksimum test istatistigini iceren araliga karsilik gelecek sekilde

belirlenmektedir.
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3.2. Simiilasyon Sonuclari

Bu boliimde STAR modele dayanan hata terimlerindeki otokorelasyon ve
degisen varyansa kars1 direcli ESTAR tipi birim kok testi i¢in extremum test istatistigi
onerilmektedir. Onerilen test igin kritik degerler R version 4.3.1 kullanilarak Monte
Carlo simiilasyonlari ile elde edilmistir. Ayrica testin sonlu 6rnek i¢in boyut ve gii¢

ozellikleri simiile edilmis ve benzer testlerle karsilastirilmistir.

3.2.1. Kritik Degerler

Test icin kritik degerler Kapetonios vd. (2003), Kili¢ (2011) ve Shitani (2013)
benzer sekilde ham veri (y;); x; = u + y; olmak iizere ortalamadan arindirilmis veri
(Ve = x¢ — X;); x¢ = U4+ Pt + y, olmak iizere trendten arindirilmis veri (y, = x; —
fi — Bt) icin hesaplanmaktadir. Kritik degerler T=1000 gozlem sayis1 i¢in 10000

iterasyon ile gerceklestirilmistir.

Tablo 3.1: inf — tggrar_r testiicin kritik degerler

inf — tgsrar—r inf — tgsrap-rp NS — testar—rz
% 1 -2.607 -3.467 -4.012
%5 -1.979 -2.903 -3.465
% 10 -1.665 -2.601 -3.186

3.2.2. Boyut Ozellikleri

Standart istatistiksel ¢ikarimlara dayanan bir hipotez testi i¢in beklenen durum,
testin boyutunun nominal degerine yakin olmasi ve en azindan baz alternatiflere kars1

yiiksek gilice sahip olmasidir (Harris ve Sollis 2003:54 ).
Tablo 3.2: T=100, 200 igin Boyut Ozellikleri

inf — tgsrap-r  INf —tgsrar-rpy NS — tgsTar-Rp
100 5.94 5.97 6.90
200 5.07 6.03 6.18
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Onerilen testin %35 i¢in hesaplanan kiiciik drnek performanslari incelediginde
100 goézlem icin temel hipotezi reddetme performansi nominal degere oldukg¢a yakin
cikmistir. Gozlem sayist 200’e c¢iktiginda nominal degere daha da yaklastig

goriilmektedir.

3.2.3. Giic Ozellikleri

Alternatif hipotez dogru oldugunda temel hipotezin kabul edilmesi II. tip hata
(B) olarak adlandirilmaktadir. Alternatif hipotez altinda reddetme olasilig1 ise testin

giiciinii ifade etmekte olup (1 — f)’ya esittir (Hansen, 2022:225).

Testin giic Ozelliklerinin incelenmesinde asagidaki veri iiretim siireci ele

alinmustir:

Ay, = Ay4[1— exp{_sztz_l}] + & Et~iid(0,02) (3.10)

Denklem (3.10) ile ifade edilen veri yaratma siireci ile 10000 tekrarh
k? = (0.1,1); n = (100,200) ve A = (—0.1, —02) icin testin giicii simiile edilmistir.

Ayrica
& = U,
& = pSe_1 + U, (3.11)

& = u — Oupy

olmak iizere AR(1) ve MA(1) terimleri ile modeldeki hata terimlerinin yapis1
bozularak (p = 0.8;0 = 0.8, p = —0.8; 8 = —0.8) testin gii¢ performansi {i¢ farkl
durum (ham veri, ortalamadan arindirilmis veri, ortalama ve trendten arindirilmis veri)

icin hesaplanmustir. Shintani (2013)’iin simetrik ESTAR®!? modeli ve KSS (2003)

® Shitani (2013) karsilastirma amaciyla veri yaratma siirecini asimetrik olarak olusturmustur. Ancak
simetrik ESTAR karsilik birim kok testinin giiciinii simiile etmistir. Bu tezde de benzer veri yaratma
stireci kullanilmis olup y = 0.5 i¢in sonuglar raporlanmaktadir.

10 Shintani (2013) Tablo 3’ i¢in verilen gii¢ performanslari boyut diizeltmesi yapilmus kritik degerlerden
elde edilerek olusturulmustur. Bu tez de karsilastirma yapilmasi amaciyla Shintani (2013)’tin Tablo
1’de vermis oldugu kritik degerler kullanilarak simetrik ESTAR’a karsilik birim kok testinin giicli
karsilastirilmusgtir.
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Taylor yaklagimi ile global ESTAR duragan siire¢ i¢in simiilasyon sonucu elde ettigi
degerler ile Onerilen testin gii¢ performanslart karsilagtirilmistir. Tablo 3.3, 3.4 ve

3.5’te testin gii¢ performanslar1 verilmektedir:
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Tablo 3.3: Ham Veri icin Gii¢ Ozellikleri

inf — tgsrar-r

tyr inf —tg
K2 n 2 E,~iid(0,1) p=086=08] p=-08;6 =—038
-0.1 47.64 73.01 100 25.76 49.47
100 -0.2 88.93 93.80 100 84.29 89.24
0.1 -0.1 96.92 100 100 89.66 95.71
200 -0.2 99.99 100 100 99.66 99.99
-0.1 75.49 84.98 100 53.18 68.66
100 -0.2 99.67 99.12 100 98.32 99.96
1 -0.1 99.52 100 100 98.55 98.95
200 -0.2 100 100 100 100 100
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Tablo 3.4: Ortalamadan Arindirilmis Veri igin Gii¢ Ozellikleri
inf — tgsrar-r, .
2| n 2 E~iid(0,1) | p =f 0.8;0 = 0.8M p=-0806=-08 g = e
-0.1 20.54 73.01 100 14.69 16.65
100 -0.2 42.26 93.80 100 33.98 40.80
0.1 -0.1 57.35 100 100 49.72 54.77
200 -0.2 97.20 100 100 96.87 97.42
-0.1 34.24 84.98 100 26.93 28.71
100 -0.2 86.95 99.12 100 81.05 79.83
1 -0.1 85.12 100 100 81.73 78.72
200 -0.2 99.99 100 100 99.99 99.97
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Tablo 3.5: Ortalamadan ve Trendten Armdirilmis Veri igin Giig Ozellikleri

inf — tgstar-pz

Z | o p f~iid(01) | p=0806=08] p=—0806=-038 g e
01 15.05 73.01 100 14.68 12.45
100 53 2954 93.30 100 26.09 25.44
0.1 01 37.30 100 100 34.46 32.17
2001775 83.88 100 100 34.46 83.01
01 2318 34.98 100 21.08 19.07
100 53 66.92 99.12 100 63.59 59.35
! 01 65.12 100 100 6334 57.02
2001775 99.72 100 100 99.84 99.57
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Tablo 3.3, 3.4 ve 3.5 ile Onerilen testin gii¢ 6zellikleri KSS (2003) ve Shintani
(2013)’tin degerleriyle birlikte sunulmaktadir. Burada inf — tggragr_g (ham veri)
Onerilen test i¢in ii¢ farkli sekilde olusturulan hata terimi yapistyla ham veri i¢in kiigiik
ornekler icin birim kok temel hipotezine karsilik duragan ESTAR alternatifi reddetme
olasiliklarint vermektedir. ty; ve inf — tp sirastyla KSS (2003) ve Shintani (2013)
icin simiilasyon yoluyla elde edilen gii¢ degerlerini ifade etmektedir. Burada hem
Taylor yaklagimini kullanan KSS (2003) hem de extremum tipi test istatistigini
kullanan Shintani (2013)’{in simetrik durum i¢in 6nerdigi testlerin gii¢ 6zellikleriyle
karsilastirma yapilmistir. Tablo 3.3, 3.4 ve 3.5’te Onerilen testin gegis parametresi
(k?)’nin degerinin artmasiyla testin giiciiniin belirgin bir sekilde artis gosterdigi
goriilmektedir. Diger her iki test i¢in de bu durum gecerli olmakla birlikte goreli olarak
onerilen testin daha yiiksek giic performansi gostermektedir. Ozellikle hata terimi
yapist yiiksek AR ve MA (pozitif ve negatif) katsayilara sahip oldugunda testin gii¢
performansi oldukca yiiksektir. Ozellikle en belirgin fark ortalamadan armdirilmis veri
icin KSS (2003) gegis parametresinin diisiik oldugu ve gozlem sayisinin 100 oldugu
durumda goriilmektedir. Onerilen testin en diisiik performans gosterdigi (k? =
0.1,n = 100 ve 1 = —0.1) ortalamadan ve trendten arindilmis veri i¢in dahi KSS
(2003) ve Shintani (2013)’ten yiiksek giice sahiptir.

SONUC

Zaman serisi analizlerinde ilgili degiskenin duragan olup olmadiginin
bilinmesi en onemli konulardan bir tanesidir. Degiskenin duraganhik o6zelliklerini
ortaya koymak i¢in kullanilan oldukga cesitli yontem ve prosediir bulunmaktadir.
Fuller (1976) ve Dickey & Fuller (1979)’in devrim niteliginde ¢alismalarinin ardindan
yaklasik yarim yiizyil gegmistir. Ancak hala temelde ayni sorunu farkli bigimlerde ele
alarak literatiire katki sunan testler gelistirilmeye devam edilmektedir. iktisadi
iligkilerin karmasik ve farkli formlarda ortaya ¢ikmasi bu gelisim siirecinin siirekli

olarak canli kalmasini saglamaktadir.

Bu tez kapsaminda zaman serileri analizlerinde HAC ya da HAR tahmincileri

olarak bilinen direngli tahmin yontemleri kullanilarak spesifik bir yapidaki dogrusal
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olmayan birim kok Onerilmektedir. ESTAR tipi bir birim kok testinin
diizgilinlestirilmis otokovaryans tahmincisi ile uzun dénem varyansinin elde edilmesi
yoluyla gelistirilen extremum tipi test istatistigi icin Monte Carlo simulasyonlari ile
kritik degerleri ve testin boyut-giic 6zellikleri incelenmistir. Onerilen testin kiiciik
ornek performans: incelendiginde boyut carpikligi olmadig1 degerlendirilmektedir.
Ayrica hata terimlerinin AR ve MA tipi yapiy1 izledigi durumlarda da testin oldukga

yiiksek gii¢ performasina sahip oldugu goriilmektedir.

Dogrusal yontemlere kiyasla dogrusal olmamanin avantajlar1 ve geleneksel
tahmin yontemlerine kiyasla HAR ¢ikariminda kullanilan parametrik olmayan yapinin
giiclii 6zelliklerinin bir araya getilmesini tezin ana motivasyonunu olusturmaktadir.
Gelistirilen test ile ESTAR tipi dogrusal olmayan birim kdk testi literatiiriine bir katki
yapilmustir.
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EKLER

EK 1: Shintani (2013) i¢cin Boyut Diizeltmesi Yapilmis Kritik Degerler, Simetrik
ESTAR Model (n=100)

inf — tg inf —tg, inf —tg,
% 1 -2.920 -3.802 -4.300
%5 -2.271 -3.167 -3.685
% 10 -1.959 -2.863 -3.395

EK 2: Shintani (2013) i¢cin Boyut Diizeltmesi Yapilmis Kritik Degerler, Simetrik
ESTAR Model (n=200)

inf —tg inf —tg, inf —tg,
% 1 -2.927 -3.703 -4.216
% 5 -2.292 -3.124 -3.663
% 10 -1.976 -2.831 -3.375
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yiiksek lisans egitimini 2018 yilinda tamamlamistir. 2017 yilinda Istanbul Universitesi
Iktisat Fakiiltesi Ekonometri Boliimii Ekonometri Anabilim Dalinda arastirma
gorevlisi olarak ¢alismaya baslamistir. Yazarin dogrusal olmayan zaman serileri ve

panel veri analizi ile ilgili ulusal ve uluslararasi bilimsel ¢aligmalar1 bulunmaktadir.
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