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Mustafa SEVUKTEKIN'

1. GIRIS

Ekonometrik modellerde kukla degiskenler daha ok birer agiklayict -
degigsken olarak yer almaktadir. Nitel vasiftaki bu degigkenlerin ekonometrik mo-
dellerde kullamm: genellikle iki temel bicimde ele alinmaktadir: Varyans analizi
modelleri ve kovaryans analizi modelleri. Yalmzca kukla degiskenlerin yer aldii
regresyon modellerine "Varyans Analizi Modelleri" ve nicel diger degiskenlerin
yaninda kukla degiskenlerin yer aldifi regresyon modellerine ise "Kovaryans
Analizi Modelleri” denilmektedir. Bu calismamizda bu iki tiir model iizerinde
pek fazla durmadar regresyon denkleminde bagimli degisken yerine nitel vasifta-
ki ‘kukla degiskenlerin nasil kullamldi iizerinde durulacaktir. Kukla bagimh
degiskenlerin yer aldif regresyon modellerine ise "Dogrusal Olasihk Modelleri"
denilmektedir. Dogrusal olasibk modellerinin tammimi kisaca agikladiktan sonra
onlarin tahminleri ve tahmin sorunlari iizerinde durulmaya calisilacaktir,

Bagimh degisken niteligindeki kukla degiskenlerin regresyon modelleri
iizerinde kullamim ile ilgili bilgilerin sunulmasimin hemen arkasmdan varyans
analizi modelinin farkli bir kullammu agiklanmaya - gabsilmaktadir. Kukla
degiskenlerin ¢ok sayida yer alabilecegi durumlar iizerinde kisaca durularak bir
kovaryans analizi medeli ile buradaki problem ele alinarak incelenmektedir.
Kukla degiskenlerin gokca bagvuruldugu diger bir kullamm alani ise mevsimiik
ayarlamalardir. Farazi bir ornek ile kukla degiskenlerin mevsimlik ayarlamalarda

*  Yard. Dog. Dr; UU. Iktisadi ve I'dﬂm' Bilimler Fakiiltesi, Ekonometri
Boliimii Ekonometri Anabilim Dalt Ogretim Uyesi.
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nasil kullamildifh gosterilmektedir. Diger onemli bir kullanim alam ise parcah
dogrusal regresyon modellerinde goriilmektedir. Son olarak énemli bir kullamim
buiunan ve sikga bagvurulan yapisal farkliliklarin test edilmesinde kukla
. degiskenlerin kullammi, 6nce yontem olarak agiklanmaya gahigilmakta ve arka-
. sindan sayisal bir ornekle izah edilmektedir. Burada 6zellikle Chow Testinden
* yararlanilmaktadir. :

2. DOGRUSAL OLASILIK MODELLERI (LPM)

_ Bir regresyon modelinde kukla degiskenler yalmzca agiklayic: degiskenler

olarak yer almazlar. Ayrica bunlar1 baz:1 hallerde bagimh degisken olarak da gor-
memiz miilmkindir. Ornegin, issizlik orammmn, ortalama iicret hadlerinin, aile
gelirlerinin veya egitim diizeylerinin bir fonksiyonu olarak, orta yastaki erkekle-
rin isgiiciine katilimu ile ilgili bir fonksiyon da, bagimh degisken olarak isgiiciine
katilma iki sekilde ele alnabilir: Efer kisi isgiicine katilmig ise 1, katilmamus ise
0. ikili yapidaki bu drnekleri ¢opaltmamiz miimkiindiir. Ornegin bir ailenin ev,
hastalik sigortas: ya vardir ya da yoktur; kari-koca birlikte iggiiciine ya dahildir-
' ler, ya da dahil degillerdir vs. Biitiin bu &rneklerin biricik ¢ehresi evet ve hayir
gibi iki tipde cevaplarin cikanilabilecegi, yaxu ikili yapida bir baglmh degisken ile
tamimlanabilecegidir'.

Kukla bagxmh dcg1§kcnlcrm regresyon modellennde nasil kullamidigin
gorebilmek igin asagndaki modeli incelemeye galigalim?:

Qi Vi< weipX + v
bufada Y; = 1aile eger ev sahibi ise

0 aile eger ev sahibi degil ise,
ailenin gelirini géﬁtermektedir

Xi

Bagmﬂl degiskenin bir kukla degisken oldugu bu tiir modellere "Dogrusal
~ Olasilik Modelleri" (LPM) denilmektedir. Giinkii E (Y; I X;), X; veri iken Y; nin
~ kosullu beklentisi, kosullu olasthk olarak yorumlanir. Bu ise ancak X; veri lken

sozkonusu olabilir, yani Pr (Y; = 11 X;) dir. Béylece yukaridaki i‘)rnckte bir ai-
- lenin sahip oldugu bir evin olasilif: ve gelir X; veri iken E (Y; I X;) dir. Bu mo-
dellere dogrusal olasilik modelleri denilmesinin daha agik bir izahni soyle vere-
biliriz: Modeldeki kalnti terimi u; nin klasik dogrusal regresyon varsayimlaring
sagladigini kabul edelim. Y; icin beklenen deger:

1 Gu;aratl (1979, s. 312-13).

2 Butiir modeller icin bakiniz Gujarati (1979, s. 312), Kmenta (1971 s.425-26), Stewarl ve Wallis
(1981 5. 185-86) ve Pindyck ve Rubinfeld (1981, s. 275-76).
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(2.2) E(Y;I1X) =a+ B8 X;

olacéktlr. Bilindii gibi Y; 0 ve 1 deferlerini almaktadir. Y; = 1 ise P; olasihigim
alsin (yani olay vuku buldugunda), Y; = 0 ise 1 - P; olasihgini alsin (yani olay vu-
ku bulmadifinda). Bu durumu sematik olarak kisaca soyle gosterebiliriz:

Y; Olasilik
0 1-P;
1

Dolayisiyla buradan yararlanilarak matematiksel bekleti tanim soyle verebiliriz:

. CE(Y) = 0.(i-P) +1.(P)

@a) o E(Y) = P,

Yukaridaki ikincilve iigﬁncii esitlikleri i(arslla§tlr1p birlikte ele aldigimizda

(2.4) EY;IX)=a+BX =P

sonucunu buluruz, yani (2.1) in kosulu beklentisi gergekte Y; nin kogullu oIasn_flgl

olarak vorumlanabilir. Ciinkii olasihk 0 ve 1 arasinda yer almakia ve dolayisiyla
sinirlandirma su sekilde ifade edilmektedir: ‘

(2.5) 0= BY;1X) <1

3. DOGRUSAL OLASILIK MODELLERININ TAHMINI

Yukarida ele aldigimiz Model (2.1) in herhangi bir regresyon modelinden
fark: yoktur, dolayisiyla bu modelin parametrelerine olagan en kiigilk kareler
yontemini uygulayarak tahminlerini yapabiliriz’, Ancak tahmin agamasinda
karsimiza dnemli sayilabilecek bazi problemler ¢ikmaktadir. Bu problemler iize-
rinde kisaca durmamizda yarar vardir.

3 Tahmin yontemi hakkinda daha fazla bilgi icin bakimz Gujarati (1979, s. 314) ve Dutta (1975,
5. 168-69). . 5
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1. u; nin Normal Dagilim Géstermemesi: Olagan en kiigilk karelerin tah-
min yontemi kalintilarin (u larin) normal dagildigini varsaymasina ragmen, istatis-
tiki vardama amaciyla normal dagilimin gerekli oldugunu kabul ediyoruz veya ea
azindan varsayiyoruz. Fakat u; nin normal dagildig varsayimi olasilik modelleri
icin uzun siire savunulmamaktadir. Cinkii v; yalmzca iki deger ihtiva ettifinden
Y; ye benzer. Model (2.1) i simdi soyle yazabiliriz:

(3.1) shin et fe ¥ = B X
buradan Y; = licin  uyy=1-a-BX; ve
Y; = Oigin Wy =-—a-BX

olacaktir, Dolayisiyla u; nin artik burada normal dagidigin ileri siiremeyiz. Ke-
sikli bir dagilima sahip oldugu agiktur. :

Normal dagihm varsayiminin ihlal edilmesi goriinduigi kadar kritik bir so-
‘ run teskil etmeyebilir. Zira biliyoruz ki, olagan en kiigiik karelerin nokta tahmin-
leri boyle durumlarda egilimsizliklerini hala devam ettirmektedirler, fakat amag
eger nokta tahmini ise normallik varsayimi ancak o zaman O6nemsiz olmaktadir.
Bundan baska drneklem biiyiiklugii artarken tanimsiz olarak olagan en kiigiik ka-
reler tahminleri genellikle normal dagihm gosterme egilimindedirler. Bu agidan
bityikk 6rncklemlerde dogrusal olasilik modellerinin istatistiki vardamast normal
dagilim varsayimi altinda olaggan en kiigitk kareler yontemi takip edilerek yapilir?,

2. Kahntilarin Heteroskedastik (Dagilan) Varyanslar: Ikinci onemli
problem kalintilarin heteroskedastik (dagilan) varyans ozelligi gostermeleridir.
E(y) = 0 ve E(ujy;) = 0, i] icin olsa bile (yani serisel korrelasyon olmadigm-
da) kalintilar u; ler homoskedastik oldugundan bu uzun siire devam etmeyecek-
tir. u; nin olasiik dagahimlan agagidaki gibi ifade edilebilir:

Y; u; f(ui) ‘ Olasilik

_m—ﬂ‘xi 1""1_ﬁxi‘ 71'_'Pi
i 1-a-BX; a+ BX; P,
] 1

Burada verilen olasilik dagilimi daha énce Y; igin verilen olasilik dagihimina ben-
- zemektedir. ;

4 Daha fazla bilgi icin bakiniz Malinvaud (1980, s. 195-97).
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Goldberger bu durumda temel olarak u; nin dagilan varyans varsayimnin
gecerli olamiyacagim ileri siirer®. Asagidaki tammdan hareketle

E (u; - E (u)))?
E (u%) E (u;) = 0varsayimindan

Var (ui)

Il

ve dolayistyla u; nin 6nceki olasihik tanimini kullanarak

Var () = E (v?)
= (~a-BXP(1-P) + (1-a-BX)?(P)
= Ca-BXP(1-a-BX)
+ (1-a-BX)? (e + B X)
(3.2) Var @) = (a+BX)(1-a-pX)
veya : :
Var (l.li) =B (Yi I Xi) (] -0 B Xi)
= EMXIX)(Q-E(Y;1X))
(33) Var () =P (1-F)

Yukanda elde edilen sonugtan 6tiirii u; heteroskedastiktir ve onun var-
yanst E(Y; I X;) ve X; iizerine sistematik olarak bagimhidir ya da onun bagimh ol-
-dugu gosterilebilir. Heteroskedastisite durumunda o ve B min olagan en kiigiik
kareler tahminlerine daha az giiven duyulur. Tahminler egilimsiz olsalar bile et-
kin degillerdir. Heteroskedastik bir yapidaki v; igin tahmin metodu segmek ge-
reklidir. Ayrica dikkat edilirse uy; bu modelde kesikli bir dagihma sahiptir. Do-
layisiyla bu durum normal dagilim varsayiminin kurali disindadir. Ayrica tahmin-
ler icin anlamhilik testlerinin uygulanmasi da kural diidirS,

Heteroskedastisite problemini yeniden ¢ozmenin bir yolu Model (2.1) in
her iki tarafim donigtirilmilg verilere bolmektir.

‘\/E (Xl I XI) (1 == E(Yl I X,) = ‘\/Pl (1 = Pl) d:yellm kl,

- V¥

D Bu siirecin gerekgeieri icin bakiniz Goldberger (1964, s. i49-50) ve Goldberger (1968, s. 112-18). .
6  Bakiniz Dutta (1975, 5. 69).
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i ; Y! ! 4 ; Xi' L5
(G4 - - = + B +

Denklem (3.4) deki kalint: terim artik homoskedastik bir yapida olacaktur,
Olagan: en kigiik kareler yontemm. bu durumda (3.4) denklemine uygulamamiz
‘miimkiin olacaktr.

Gergek E (Y1 X)) bnhnmed:&mdcn W de b;lmmemekted:r Bu ag:dun w;
_ nin tahmininde agagidaki ki admmdan var ariamlacaktn

Adum I Kural; Model (2.1) deki regresyona heteroskedastisite proble-
' mine rajmen olagan en kuguk kareler yontemini uygulamaktlr ve boyft:u: gergek
B (1’ 1 X;) nin tahmini ¥ vi bulmaktir. Daha sonra w; nin bir tahmini w; = Y,
(1 -Y;) den elde ctmektir,

Adim Il: Model (3.4) deki gibi doniistitriimil verileri kullanarak w; nin
tahmin edilmesi ve uygulanacak kural; dénistirilmils veriler iizerine olagan en
kiigiik kareler yontemini uygnlamaktr.

2.0 < E(Y;IX) < 1 in Gergeklegmemesi: Dogrusal olasiik modelle-
“rinde E (Y; 1 X;) ve X; veri iken Y; nin kogullu olasilik dlgisii 0 ile 1 arasinda-
dir. Bu énsel olarak dogru olmasina (veya kabul edilmesine) ragmen E (Y; I X;)
nin tahmincisi Y; bunu garanti etmez. Bu dogrusal olasiik modellerinin en kiigiik
kareler tahminleriyle ortaya gikan gercek bir problemdir. Fakat bu kisitlamann
yering getiritmesi elzemdir. Tahmin edilen Y; nin 0 ve 1 arasinda olmasini bilme-
nin iki yolu vardir: Birisi dogrusal olasihk modellerine olagan en kiiciik kareleri
uygulayarak tahmin etmck ve tahmin edilen Y; nin 0 ile 1 arasinda olup olma-
digaim bulmaktir. Eger tahminlerden bazilar1 0 dan kiigiik ise (yani negatif ise) Y;
bu durumlar icin sifir olarak varsayiacaktir. Eger tahminler 1 den bityiik ise 1
olarak varsayilacaktir. Ikinci yontem, tahmin edilen kosullu olasiliklarin Y; lerin
0 ve 1 arasinda oimasim garanti edecek bir yontem bulmaktir. Bunun igin birkag
i yo;l[:gm mcvrultur fakat buradaki amacimiz digina tagdi® icin deginmeden gege-
o

4, KUKLA DEGISKENLERE KEYF OLCULERIN VERILMEST

Bazi durumlarda kukld degiskenler igin keyfi dlgiilerin verilmesi bagvuru-

lan kurallardan biridir. Ornegin asagidaki bolgeler aras: cay tilketimi iizerine ve-
rilen farazi ornek iizerinde duralim: :

7 Balaniz Gujarati (1979, s. 315) ve Goldberger (1964, s. 250).

8  Yontemler hakkinda daha fazla bilgi icin bakiniz Goldfeld ve Quandt {1972, Bolum 4) ve Pin-
' dyek ve Rubinfeld (1981, Bolim 19).
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Kuzey: 1
Giiney: 2
Bati :3
Dogu : 4

Tiiketim icin davranig kahiplar1 fizerine bolgesel yerlesimlerin etkilerini 6i§mck
istiyoruz. Tahmin edilen davramsg kaliplarim yorumlarken bu bolgesel ayirimlar:
da dikkate almak ve karsilagtirmak 1sl:yoruz

Bu amagla agagidaki modeli dikkate alalm:
4.1)  C=a+BR +uy
burada C; = i ninci ailenin gay titketimi

R; = ininci ailenin ikamet ettigi bolge, bolgeler yukarida vurgulandig
gibi yerlesim bolgelerine gore 1, 2, 3 ve 4 degerlerini alacaktr.

(4.1) nolu denklemin kalint: terimi u; klasik dogrusal regresyon varsayim-
larim sagladigim dusundugumuzde G, i¢in birbirinden farkh dort deger beklene-
cektir, bunlar:

E(GIR)=a+ B i ninci aile R = 1 de ikamet etmektedir,

E(GIR) =a + 2B ininciaile R = 2 de ikamet etmektedir,
42
12) E(GIRj) =a+3p ininciaile R =3 de ikamet etmektedir,

E(GIR)=a+ 4B inincialeR = 4 de ikamet etmektedir.

Yukaridaki sonuglarin vurguladifi nokta (veya gercek) cay titketimi iize-
rine bolgesel etkinin biricik oraninin ve bu orantiyr gosteren faktor g yi belirle-
mektir, Bu faktor bir ve iki bolgeleri arasinda, iki ve ii¢ bolgeleri arasinda ve tek-
rar iig veya dort bolgeleri arasmda aymdir. Bir onsel bilgi olmaksizin bu bir keyfi
varsayumin getirisi, ya da bagka bir ifadenin sonucudur.

Buradaki problemi tek ikili kukla degisken kullammindan kaginarak ta-
mmlamakta yarar vardir. Bundan otiirs modeli agagidaki gibi yeniden yazalim:

(43) Ci=a+ R (1) +BR (2 + B3R 3) + 1y

burada R;(1) = 1egeri ninci aile birinci bolgede ikamet ediyorsa
- = Odiger durumlar,

Ri(2) = 1 egerininci aile ikinci bolgede ikamet ediyorsa :
= (diger durumlar,
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'R{(3) = 1eger i ninci aile iigiincii bolgede ikamet ediyorsa
0'diger durumlar.

Il

(4.3) deki modelde kahnt: u; klasik dogrusal regresyo.n modelinin ‘ileri siiriilen
varsayimlarimi sagliyorsa Y; icin beklenen degerler soyle olacaktir:

E(GIR) =« R;(1) =Ri(2) =R;(3) = 0 oldugunda, yani i ninci
. aile dordiincii bolgede ikamet ediyorsa,
E(GIR)) = a + By i ninci aile birinci bolgede ikamet ediyorsa,

E(GIR) =a+ 8 i ninci aile ikinci bolgede ikamet ediyorsa,

E(GIR) =a + B3 i ninci aile figiincii bolgede ikamet ediyorsa.

Yukaridaki sonuglarin yorumunda ¢ay titketimi ile ilgili olarak bolgeler
arasi iligkiyi yansitan keyfi bir varsayima yer verilmemektedir?.,

5. KUKLA DEGISKENLERIN COK SAYIDA BULUNDUGU HAL

Regresyon modellerinde kukla degiskenlerin gok sayida kullanilmas: veya
yer almasi beraberinde 6nemli birgok problemi getirmektedir. Sayisallagtinla-
mayan nitel tiirdeki degiskenleri sayisallagtirmak igin son zamanlarda yogun ¢a-
balar ve gayretlcr gozlenmektedir. Modellerde yer alan kukla degiskenlerin sag-
ladif bilgiden gok ortaya gikardifn sorunlarin sayisinin daha fazla olmasi, onlarin
birer "bagbelasi” olarak nitelendirilmesine yol agmaktadir. Ornegin bir tiketim
fonksiyonunun yatay kesit galigmasinda j ninci ailenin tiiketimi, j ninci ailenin
' yalmizca gelirine Y ye bagh olmayabilir. Ayrica irk Zy;, din Zg;, egitim Zy;, eviilik

durumu Zs;, aile biyukligii Zg;, ve i1h degiskenlerine de bagh olabilir. Dolaysiy-
la etkileyici bu diger faktrler modelde birer kukla degisken olarak yer alacaklar-
dr.

: Dikkat edilirse, yukarida titketim fonksiyonu ile iligkisi ileri siirillen diger
faktorler her ne sekilde olursa olsun 6nemsiz faktorler degillerdir. Bu nedenle,
bu tiir degiskenlerin etkileri tesadiifi ise, bunlar bir ortalama iizerinde toplana-
rak birgogu (veya tamami) dislanarak indirgeme yapilabilir. Testler yapildiginda
goriilecektir ki, bu deiskenlerin modeiden disiirilmesiyle fazla bir sey kaybe-
dilmemektedir. Ciinkil bafimh degiskendeki sistematik defismenin kaynag hak-
kinda herhangi bir bilgi kaybi s6zkonusu olmayacaktir. Ote yandan ekonometrik
cahigmalarin birgogunda yatay kesit verileri ile titketim fonksiyonunun agiklan-
masinda aile geliri tek 6nemli bir degisken olarak yeterli goriilmektedir.

9 Bakimz Dutta (1975, s. 169-70) ve Intriligator (1978, 5. 61-2).
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ileri siiriilen diger miilahazalan asagldaki.gibi ifade edebiliriz:
(51) Gy = a+ B1Yj + BaZoj + B3Zaj + BaZajr + s BrZkjt + u;t
Git+1 = a + B Y41 + B2Zgji41 + ﬂ3z3jt+i + o+ BrZKjt+1 T U+
Fark alma iglemi uygulanirsa

(52) ©  AGj = BiAY; + BAZyj + BiAZy + .. + BKAZg; + ;

burada v; = uj; 41 — vy dir. Belirli varsayimlar altinda 1k, din, egitim, evlilik du-
rumu ve ailenin bityiikliigii simgeleri j ninci aile igin belirli bir zamanda degigsme-
digi kabul edilir. Dolayisiyla degiskenler:

AZZ] Zth 1= sz‘
AZ{S] = Z3_|l+1 y: 2'311

AZg; = Zgjt+1 —ZK,:
sifir olacaklardir. Daha sonra denklemi agagidaki duruma indirgeyebiliriz:

(53) ACj :‘;BIAYj + i

Gergek bir durumda bu degiskenlerin tiimii ihtiyagtan dolayr degismeden
aynen kalacaktir. Kukla degiskenler seti Z ler ckseriye sayisallagtirilamayan ve
nitel iki gruba ayrilabilir. Gegici yatay kesit verilerinden olugan drneklemler al-
digimizda bu alt setlerden birinin iizerine gozlemler degismeden kalacaktir. Do-
layisiyla regresyon denklemlerinde ilk farklara gore agiklanacak ve kukla
degiskenlerin sayis1 birkag tane olacaktir. Veri bir model igin veri bir arahik
boyunca t ve t+1 arasinda ik, din, hatta egitim bile dcgl§meden ayncn kalacak-
tir ancak evlilik durumu ile ailenin bityikligi zamanla degisebilir'”.

6. MEVSIMLIK AYARLAMALARDA KUKLA DEGISKENLERIN
KULLANIMI

Ekonomik zaman dizilerinin birgogu mevsimlik kahplari gostermek igin
aylik veya geyrek yillik verilerden yararlanilir. Ornegin yilbagilarinda diikkanlarin -

10  Bakinz Dutta (1975, s. 170-71).
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satig hacimlerinde, tatil donemlerinde hane halklarimin para taleplerinde, yaz
mevsimlerinde soguk igecekler ve dondurma tiiketiminde, hasat mevsiminin so-
nunda ekin fiyatlarinin yilkselmesi vs. cogunlukla zaman dizilerinin mevsimlik
faktorlerini veya unsurlarimi ortadan kaldirmak igin bazi yontemlere bagvurulabi-
lir. Bir zaman dizisinden mevsimlik unsuru ortadan kaldirma siireci mevsim-
sizlegtirme veya mevsimlik ayarlama olarak bilinmektedir!l.

Bir zaman dizisini mevsimsizlegtirmenin birkag yontemi vardir. Burada
yalmzca kukla degiskenlerin kullanildif: yonteme bagvuracagiz. Zaman dizisi ve-
rilerinin mevsimlik ayarlamalarmda kukla degisken teknigi (sifir-bir dlgegi) sikga
bagvurulan 6nemli tekniklerden birisidir. Kukla degiskenler iizerine dogrusallik
ve toplanabilirlik varsayimi veri iken, mevsimlik ayarlama metodu geleneksel ku-
rallardan daha az keyiflilik tagir. Orneggin geyrek yillik verileri kullanarak asa-
daki tablo ile ilgili bir model kurmaya ¢ahsalim!2:

Q = 1 eger birinci ¢eyrek yilik gdzlem ise

= 0 diger durumlar,
Q; = 1 efer ikinci geyrek yilhik gozlem ise

= 0 diger durumlar,
Q3 = 1 eger iigiincii geyrek yillik gozlem ise
0 diger durumlar, ‘
1 eger dordiincii geyrek yillik gozlem ise
= 0 diger durumlar.

Il

Il

Q4

Oy -Qs . Oy

OO O
e N e R =
o = oo
=0 O O

Karlar ve satiglar ile ilgili asagidaki modeli dikkate alalim:

61 - P = a0 + aiS; + B1Qy + B,Qy + BaQs + BaQar + 1,

burada P; = tdonemindeki kirlar
S; = tdonemindeki satiglar

11  Bir zaman dizisi genellikle dort temel unsuru bii i s LIF
} nyesinde nda kalir.
. Bunlar: 1. Uzun donem egilimi (trend), 2 M inde ihtiva eder, ya da etkisi altinda ka

S evsimlik dalgalanmalar, 3. Konjonktiirel dalgalan-
malar ve 4. Diizensiz hareketler Gfili N
Serier O LRI Veya tam tesadiifilik. Bu konuda daha fazla bilgi igin bakimz

12 Gujarati (1979, s. 300); Stewart i Wk
& e - gms-s): ) ve Wallis (1981, s. 178-80); Jonhston (1972, s. 186-89) ve Isyar
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Q11 Qay, Q3 Ve Oy = yukanda tanimlandi gibidir.

Dikkat edilirse mevsim ile ilgili nitel degisken dort kategoriyi icermekte-
dir. Dolaysiyla kukla degigsken tuzagina diigmemek icin kukla degisken sayilarin-
dan bir eksigini modelde ele almak gerekecektir, Yani dort kategori oldugundan
bir eksigi ii¢ kukla degiskene yer verilecektir. Bu amacla modelimiz agagidaki gi-
bi olacaktir:

(6.2) Py = ap + yS; + B1Qy + B2Qx + B3Q3 + 1y

Modelden Qg nin digiiriilmesi tamamen tesadiifidir. Dolayisiyla sonugta (6.2)
denklemi tahmin edilecektir. By, By ve B3 diferansiyel kesme terimleridir. Mo-
delde u, icin klasik dogrusal regresyon modelinin varsayimlani gegerli ise P, igin
2 asagnda birbirinden farkh beklenen degerler elde edebiliriz: ‘

EP:IS) = (ap + B1) + a1S; Q, ceyrek yillik gozlem igin
E(P; 1S, = (ap + B2) + 1S, Q; geyrek yillik gozlem igin
E®.IS)) = (ag + B3) + 1S Q3 geyrek yillik gozlem igin
EP,IS) = ag + o15; Qy ceyrek yillik gozlem igin

Dikkat edilirse efim katsayist o; sabittir. Bu durumu asagidaki gibi geometrik
olarak gosterebiliriz.

Pt & Karlar

@ +8 3
oo + 5 4 i
‘l.+ﬂ| 4
“ .
Satislar
l Lk . ﬂsl

Sekil: 1
Kirlar ve satislar ile ilgili regreson

- 149 -



7. PARCALI DOGRUSAL REGRESYONLARDA KUKLA
DEGISKEN KULLANIMI

Kukla degigkenlerin diger bir kullanim alam asagida farazi bir drnek iize-
rinde durularak anlatilmaya galisilacaktir. Farazi 6rnegimiz herhangi bir girketin
tiriin satist kir pay ile ilgilidir. Sirketin sattify iriinlerden belli bir miktar komis-
yon pay1 almaktadir. Ancak aldign bu komisyon pay satig oranlan ile yakindan

- iligkilidir. Yari belli bir satig miktarindan sonra ancak bu komisyon pay gegerli
olmaktadir. Ornegin X~ diizeyi olarak kabu! edecegimiz bir esik degerinden son-
ra bu komisyon paymm alabilecektir. Daha spesifik olmas: agisindan varsayalim
ki, satis komisyonlan satiglar ile dogrusal olarak bagimlidir. Fakat bu bagmhhk
X" esik deperine kadar daha yavas, esik degerinden sonra daha hizhdir. Bu du-
rumu geometrik olarak asagidaki I ve II olarak isaretlenen iki parcadan olugmus
bir pargah dogrusal regresyona sahip oluruz, dolayisiyla egim esik degerinden
sonra degismektedir. '

Komisyon, satiglar ve esik degeri X~ veri iken kukla degiskenler yardimy-
la agagndaki sekilde gosterilen parcah dogrusal regresyonun iki parcasinin efim-
leri (ki bu egimler farkhidir) tahmin edebiliriz. Bunun igin asagidaki modelden
yararlanabiliriz:

2 Sata
I & 9
i Komisyanu

]

]

¥

!

i

!

o |

|

i

!
—p X
x* Satag haoni

Sekil: 2

Sanig komisyonu ve satis hacmi arasindaki farazi iligkiler
(Dikkat edilirse Y ekseni iizerindeki kesme terimi
o nHnimum  noktay gostermektedir)
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(7.1) Yi=a+ B1X; + B (Xi—x') D; + y
burada Y; = satig komisyonlar,
X; = satig personeli tarafindan yapilan satis hacmi,
D; = legerX; > X ise
= Oeger X; < X ise.

]

I

Modelde yer alan kalint: degisken u; nin klasik dogrusal regresyon varsayimlarim
“sagladifini kabul edelim. Dolayisiyla Y; igin beklenen degerler soyle olacaktr:

(7.2) E(Y;ID; = 0, X, X") = a + B;X;

(7.2) denklemi esik X diizeyine kadar, asagidaki denklem ise
(73) E(YiID; = ,X;, X') = a-BoX + (B + B2) X,

esik X" diizeyinin Stesindeki ortalama satig komisyonlarim vermektedir.

Boylece By I inci pargadaki regresyon dogrusunun egimini vermekte ve
(B1 + B2) yukandaki sekilde gosterilen pargali dogrusal regresyonun II inci par-
casindaki egimi vermektedir. Bagvurulacak bir hipotez testi ile tahmin edilen di-
feransiyel egim katsayisi B nin istatistiki anlamhligim, csik deger X* de kirilma
olup olmadigim kolaylikla 5grenmek miimkiindiir!3, :

8. YAPISAL FARKLILIKLARIN TEST EDILMESINDE
KUKLA DEGISKEN KULLANIMI

Ekonometrik aragtirmalarda orneklem gozlemleri bireysel birimler igin
gerek zaman, gerek yatay kesit olarak verilerin biriktirilmesi veya derlenmesi
herhangi bir modeli ¢oziimlemek, test etmek amaciyla kullanilabilir. Farzedelim
ki, Y ve X gibi iki degigken ile ilgili olarak 5 yillik zaman dizisi verilerinin derlen-
digini kabul edelim. Dizinin uzun olmas: belki serbestlik derecesi agisindan bazi
avantajlar tasidifa soylenebilir. Fakat bu zaman mesafesi boyunca temel ekono-
mik yapida birgok onemli ekonomik degisimlerin vuku bulacag muhakkaktir ve
bu degisimler de model ile agiklanmaya gahgilmaktadir. Bu tiir yapisal degisme-
ler kisa bir donem siirse bile énemli etkileri sozkonusu olabilir. Ornegin bir sa-
vas halinin yaganmasi, bir devrimin gergeklesmesi ve dogal felaketlerin yaganma-

13 - Bakimz Gujarati (1979, 5. 302-3); Pindyck ve Rubinfeld (1981, s. 126-27) ve Igyar (1989, s. 224-
26).
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s1 gibi vs. Yatay kesit calismalarinda 6rneklem gozlemleri veri bir zaman noktas:
ile ilgili olsa bile aym yap igerisine diismeyebilir. Kirsal alanlarda ciftgilerin tii-
ketim kaliplann muhtemelen schirde calisanlarm tiketim kaliplarindan yapisal
olarak farkhihk gosterebilir. Ornefiin Tirkiye’deki ve Almanya’daki ailelerin ge- -
" nis bir yatay kesit 6rneklemine sahip oldufumuzu disiinelim. Bu drneklemdeki
veriler hane halklarmin tasarruf davramglanyla ilgili gozlemlerden olussun. fki
farkli ekonomik yapiya ait olan veriler gozienecektir. Burada ortaya gikan bu tiir
yapisal farklibklar problemi nasil test edilecektir? Ciinkii farkh yapilar igin dogru -
- regresyon katsayilani muhtemelen farkl: olacaktir ve birlestirilmis 6rneklemler-
den tahmin edilen katsaylar giivenilir olmayacaktir. Yapisal farkhibiklarin test
edilmesinde en gok bagvorulan testlerin baginda Chow testi gelmektedir. Kukla
degisken igin bir test ise yine Chow testinden yararlamilarak yapilmaktadir'4,

8.1. Chow Testi

Chow Testt gergekie ayni yapiya ait iki veya daha fazla farkli yapilara dair
gozlemlerin bir veri setini alt setlere ayrarak regresyon katsayilarinin tahminleri-
nin testini yapar. Bu test kisaca su adimlarda yapiimaktadir:

Adim I: Tiim 6rneklemden % ve B mn en kiigiik kareler tahminleri bulu-
nur, Y ve X ﬁzeri'pc orneklem gozlemleri kullamlarak modelden bulunan para-
metreler yaznlhr, yani

(8.1) : l - Yt = .0 V+ B X. o Uy

denklemi tahmin edilerek bulunan tahminler agagidaki sonucun hesaplanmasin-
da yararlanihir:

B S e S B

hesaplanan bu sonug kahntilann kareleri toplamim T ~ K serbestlik derecesiyle
vermektedir (burada K= 2 dir).

Adim II: Iki farkh yapinmn oldugu farzedilerek 6rneklem gozlemleri ayn

ayn alt orneklem gruplarma ayrilir. Tk alt 6rneklem gruplarinin bityiklikleri ay-

m olmayabilir. Ancak alt gruplanin biiyiiklikleri en azindan parametrelerin tah-

min edilebilecegi kafi bityiikliikte olmahdu, T= Ty + T, oldugundan Ty ve Ty
ile alt drncklemleri tasaumlayabﬂmz.

14" Chow Testi igin temel ekonometri kaliplaninin birgoguna bakilabilir. Bakiniz Dutta (1975, s.
172-73), Stewart ve Wallis (1981, 5. 199-200) ve daha detayh bilgi i¢in bakiniz Chow (1960).
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Ty ve T, her bir alt 6rneklem igin ayn ayn olagan en kiigitk kareler tah-
minleri bulunur. Bunun igin ayr1 ayr iki regresyon denkleminden yararlanacagz:

(83) : Yu - ap + BiXy + uy

84) . Yo = a2 + BXp + up

burada alt imler birinci ve ikinci alt imleri gostermektedir. Alt drneklemler igin
kahntilarin kareleri toplamlanir hesaplanir: s
®5) 3Py = 3 (Ya - & - BiXu)?

@®86) 3 0% = 3 (Ya - 82 - BoXe)?

bunlar suasxyla T, — K ve T, — K serbestlik dereceleriyle dikkate alinmaktadir.
T, + T, — 2K veya T — 2K serbestlik derecesiyle £ #%; + X @i%; hesaplamir. Ni-
hai olarak asagidaki kalintilarin kareleri toplami bulunur:

8.7 Tu 2 = k- Q% + 32

Adim 1II; Son adimda asagida verilen F testi hesaplanir:

34 /K

(2 % + 3 PPAT -2K)

(8.8) 5 Fr

Hesaplanan bu F oram Kve T - 2K serbestlik dereceleriyle uygun anlamhlik dii-
zeylerinde F tablosundaki teorik degeri ile kargilagtirihr.

Bos hipotez iki farkh alt drneklemin yapilarinin tahmin edilen katsayilan-
mmn esit olduklarini vurgular: ;

Hy : (@B = @282

Hy (@, B) = (62 B2
Hesaplanan gozlem degerinin teorik (tablo)rt‘iegerdcn kiigiik ise, lahmin.
edilen katsayilar arasindaki fark istatistiki olarak anlamli degildir ve bog hipote-
zin kabul edildigi bu tartigmada iki farkli yapida secilerr anlamlilik diizeyinde ay-

mdir. Kisaca iki alt drneklemden elde edilen katsayilar arasinda fark yoktur,
Eger hesaplanan oran F tablosundaki teorik (tablo) degerini agarsa, tahmin edi-
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len regresyon katsayilari arasindaki fark secilen anlamlihk diizeyinde farkh ol-
dugu sonucuna varihr. '

8.2. Kukla Degisken Testi
Asagida verilen sayisal bir 6rnek yardimiyla kukla degisken testini agikla-
maya cahisahm. Ornegimiz farazi degerlerden olugsmaktadir. Burada once Chow
Testine bagvurarak yapisal farkhiik icin bir test yapacagz, arkasindan kukla
degisken yardimiyla bu testi teyid etmeyi ele alacagiz. Yukaridaki Model (8.1) i
dikkate alalim:
Y‘ = qa + B Xt 7 llt

asagidaki farazi veriler yardimiyla bu denklemi tahmin ederek Chow testini he-
saplayalim:

'zﬁzt 2y E(Yt_&_’ﬁxt)z

kalintilarin kareleri toplamini tablo degerleri yardimiyla hesaplariz, buna gore:

t . i X, t Y: X,

1966 036 8.8 1975 10.59 15.5
1967 021 9.4 1976 0.90 16.7
1968 0.08 10.0 1977 0.95 17.7
1969 020 10.6 1978 0.82 18.6
1970 0.10 11.0 1979 1.04 19.7
1971 012 - 119 1980 . 1.53 21.1
1972 0.41 12.7 1981 1.94 22.8
1973 0.40 135 1982 175 239
- 1974 043 143 1983 1.99 252
Adm I:
344 = 0572
Sidi e K SR 2 =16
Adum II:
: P Tl -+ Tz
T = 1966 — 1983 = 18
Ty = 1966 -1974 = 9
T, = 19751983 = 9
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Her bir alt drneklem igin kabmntidarm kareleri toplamm: bulmaya ga-
hsalim: :

3 #? =2 Yy-0o- ﬁixn)z = (.1396

s =T A K =92 ='7
Ti% = 3 (Yo -a2- BXo)? = 02167
s$di = Th-K=9-2=7

2“2 = 3 04-E ¥y +2idy)

0.5722 - (0.1306 - 0.2167)
= 02159

F goziem degeri hesaplanarak teorik degérler ile kar§lia§tlriima51 yapihr:

Adim IIT:
8% /K
(= 62q + 3 @2)/(T - 2K)

(02159) / 2

(0.3563) / (18 — 2(2))

K = 2ve T-2K = 14 serbestlik dereceleriyle yiizde 95 giiven diizeyinde
F nin tablo (teorik) degeri 3.74’diir. Her iki F degerini kargilagtirdifiniz zaman
gozlenen F degeri teorik F degerinden daha biyiik oldugu goriiliir. Dolayisiyla
tahmin edilen regresyon katsayilar: arasindaki fark segilen anlamlilik diizeyinde
farklidir, yani Ty ve T, alt drackiemleri % 95 giiven diizeyinde iki farkl yapidan
cekildigini bize test sonucu vermektedir. Bu nedenie genel regresyon medeli
igine alan 6rneklem dénemi duragan bir yapiya sahip degildir ve modelin tahmin
edilen katsayllarina pck giiven duyulmaz.

Simdi aym veri setini kullanarak kukla degisken yardxm:yia yapisal farkli-
~ b incelemeye galigalim. Gujaratinin kurup gelistirdigi modcli burada biz de ele
alarak tahmin etmeye ¢alisahim?®: Gujaratinin onerdigi model soyledir;

(8.9) Y = o+ BiD + BX; + &(DX), + u e i TG S

15  Bu konuda daha fazla bilgi igin bakimz Dutia (1975, s, 175-7) ve aynca bak:mz Gu;aran
(1970) Gujarati (1970a). s
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burada D = 1 eger gozlem ikinci alt drnekleme ait ise,
= 0 egier gozlem birinci alt drnekleme ait ise.

Eger kukla degisken D igin tersi bir durum alinsa idi sonug yine etkilen-
miyecekti, yani birinci alt 6rnekiem igin 1, ikinci alt 6rneklem igin 0 degerleri de
verilebilirdi. Yukanda verilen Model (8.9) u tabloda yer alan verileri kullanarak
tahmin ettigimizde

(8.10) Yt = 02663 - 14839D + 0.0470X, + 0.1034(DX),
 (03333) (0.4703)  (0.0290)  (0.0332)

sonucunu buluruz..(Denklemde parametrelerin altindaki degerler standart hata-

lar1 gostermektedir). Burada yiizde 95 giiven diizeyinde kesme terimi harig diger-
leri istatistiki olarak anlamhdur.

Kukla degisken tammindan harcket ederek yukarida bulunan tahmini
soyle yorumlayabiliriz: Orneklem donemi T (ikinci alt 6rneklem) igin regresyon
denklemi

(8.11) E(Y,) = (-0.2663 — 1.4839(1)) + (0.0475X, + 0.1034(1.X),
= - 17502 + 0.1504 X,

beklenen degeri verecek ve Ty donemi (birinci alt drneklem) igin

(8.12) E(Y) = - 02663 + 0.0470X,

beklenen degeri verecektir.

Dikkat edilirse son iki regresyon tahmininde hem egim katsayisi, hem de
kesme terimi iki alt 6rneklem igin farkli anlamliliklar vermektedir. Dolayisiyla
buradaki bulgular Chow testinden elde edilen sonuglan teyid etmektedir.
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