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Sammendrag

Det har veert stor volatilitet i valutakrysset EUR/NOK de siste 15 arene. Vi har veert
gjennom en finanskrise med en pafelgende europeisk gjeldskrise, og vi har hatt store
svingninger i oljeprisen. Dette motiverer oss til & undersgke om grunnpillarene til valuta-

kurser holder vann.

Tidligere studier har fokusert pa a teste om kjgpekrafts- og udekket renteparitet holder
universelt. Ved & studere hele tidsserien under ett forkaster vi bade relativ kjopekraftspa-
ritet (RKKP) og udekket realrenteparitet (URRP). Derfor bruker vi et regimerammeverk
for & teste paritetene regimevis i hap om a finne nye spennende resultater og gi nytt liv

til paritetene.

Siden RKKP og URRP er likevektsmodeller skal de holde pa lang sikt, men det tillates
avvik sa lenge realvalutakursen returnerer mot sin langsiktige likevekt. Markov-modellene
fanger opp enkelthendelser med avvik fra paritetene og isolerer disse i egne regimer. Vi
finner tvetydige resultater pa om RKKP holder, mens resultatene indikerer at URRP
holder i et regime. Det er interessant at URRP holder i de volatile periodene, mens

RKKP muligens holder i de stabile periodene.
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1 INNLEDNING

1 Innledning

Valutakurs, som maler prisen i en valuta som andel av en annen, er et av de viktigste
temaene i internasjonal finans. Valutamarkedet er verdens stgrste aktivamarked. Per april
2013 ble det omsatt for 6671 milliarder USD daglig (Bank for International Settlements,
2014). Valutakrysset EUR/NOK som vi skal studere, omsettes for 23 milliarder dollar
daglig. Valutamarkedet er spesielt interessant pa grunn av det hgye volumet som omsettes,
og dette forer til at det er en liten differanse i bid/ask priser. Denne egenskapen gjor at
det er det mest friksjonslgse markedet i verden. 1 januar 1999 ble euroen innfgrt som
elektronisk betalingsmiddel, og er derfor en relativt ny valuta. Fra 2001 var bade den
norske krona og euroen flytende valutaer, slik at det har veert, og vil veere store bevegelser
i valutakursen. Vi gnsker spesielt & studere EUR/NOK fordi euroomréadet er Norges storste
handelspartner. Euroomradet sto for 30-45 % av norsk eksport av tradisjonelle varer i

perioden 1980 — 2010 (Benedictow, 2012).

Det har blitt forsket mye pa valutakurser, hvordan de kan modelleres og hvor vanskelig
det er. Det er mange gkonometriske egenskaper ved valutakurser som vanskeliggjgr mo-
delleringen. Det er blant annet; de er ikke-stasjoneere, de er ikke-linesere, og det er stor

ulikhet i hvilke fundamentale data som pavirker kursene.

Grunnpillarene til valutakurser er udekket renteparitet og kjopekraftsparitet, og det er
tvetydige empiriske resultater for begge teoriene. Dette motiverer oss til & gjennomfgre

en grundig sjekk av Norges viktigste handelsvaluta.

Vart hovedmal er & teste om realvalutakursen EUR/NOK har egenskapene til udekket
renteparitet og kjgpekraftsparitet. Vi bruker en Markov regimeskift tilneerming for a ta
hensyn til at det kan veere forskjellige effekter i forskjellige regimer. Vi undersgker hypote-

sene separat med en tidsserie fra euroen ble innfgrt i januar 1999 til september 2014.

Det finnes mange metoder for a teste teoriene, og vi bruker forskjellige metoder for a
fastsla om paritetene holder. Ved tester av udekket renteparitet holder vi oss til en mo-

dellformulering, modifiserer denne og tester for eventuelle effekter av oljepris.

Bergman og Hansson (2005) fant at seks realvalutakurser var stasjongere fra 1973 til 1990,
og at de ble bestemt av en stasjonser Markov-skiftende AR(1) modell. Tidligere forskning
har ikke like entydige resultater. En grundig gjennomgang utfert av Taylor (2002) pa
realvalutakurser i det 20. arhundre konkluderte med at kjspekraftsparitet (KKP) holder
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i 10 av 16 land. En tilsvarende test av Lopez et al. (2005) beviste at KKP bare holdt i 9
av 16 land med samme datasett som Taylor (2002), dette viser at det ikke er enighet om
hvordan man skal teste KKP, og om hva som faktisk er riktig. Som vi ser i tabell 1.1 er

det stor variasjon mellom landene om KKP holder, dette bidrar til & sette spgrsmalstegn

ved KKP.

Tabell 1.1: Ubetinget sannsynlighet for at KKP holder i det 20. arhundre mot USD*

Land Sannsynlighet (%)
Australia 92.86
Belgia 7.63
Canada 76.59
Finland 85.86
Tyskland 22.27
[talia 24.86
Norge 22.27
Portugal 23.72
Spania 13.94
Storbritannia 62.36

" (Kanas, 2006)

En av de fgrste studiene av realvalutakurser er gjort av Mishkin (1984), han dokumenterte
at realrentene i en rekke europeiske land var ulike, noe som indikerer at realrentepariteten
ikke holder pa lang sikt. Meese og Rogoff (1988) fant ikke-signifikante forhold mellom
realrentedifferansen og realvalutakurs i post Bretton-Woods perioden. Nyere resultater
er funnet av Chung og Crowder (2004), de forkaster udekket realrenteparitet (URRP)
og indikerer at det eksisterer en signifikant risikopremie i valutamarkedet. Teorien om at
rentedifferansen er eneste predikator for framtidig endring i valutakursen er “universelt”

forkastet (Chinn og Meredith, 2005).

Tidligere studier indikerer at URRP ikke holder, og at valutakurser har ikke-lineaere egen-
skaper. Vi vil derfor undersgke om realvalutakursen EUR/NOK kan modelleres i en re-
gimeavhengig modell for a teste om URRP vil holde i enkeltregimer. Hvis URRP ikke
holder i andre regimer kan dette forklares med at det er andre variabler enn realrentedif-

feransen som pavirker realvalutakursen.

For & oppna malene med oppgaven ser vi fgrst pa teori og annen litteratur i kapittel
2. Data, initielle tester av KKP og URRP samt metode blir presentert i kapittel 3. Vi
runder av oppgaven med regimeskiftende tester i kapittel 4, diskusjon og konklusjon fglger

i kapittel 5 og 6.
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2 BAKGRUNN OG LITTERATUR

2 Bakgrunn og litteratur

2.1 Kjgpekraftsparitet

Det eksisterer tre ulike kjgpekraftsparitetshypoteser; the law of one price, absolutt og
relativ kjopekraftsparitet. Nar kjopekraftsparitetshypotesen holder vil prisen pa like goder
veaere like pa tvers av landegrenser malt i samme valuta. Dette betinges av et marked uten
transportkostnader og naturlige eller statlige handelsbarrierer. Midlertidige prisforskjeller
vil derfor elimineres av markedskreftene over tid. Kjgpekraftspariteten (KKP) har ofte
blitt brukt til a male likevekt i valutakurser, og for a finne ut om en valuta er under- eller

overpriset (MacDonald, 2007).

The Law of one Price (LOOP) sier at et gode i et land skal koste det samme i et annet

land, malt i samme valuta. Dette kan formuleres slik:
Py =8P, i=12.,N (2.1)

Der P;; er innenlands pris pa vare ¢ pa tidspunkt ¢, P, er utenlands pris pa vare i pa

tidspunkt ¢, og S; er nominell valutakurs.

Absolutt kjopekraftsparitet impliserer det samme som LOOP men her sammenligner man
flere priser samtidig i stedet for en enkelt pris, dette gir et mer korrekt mal pa realvaluta-

kursen. Absolutt KKP kan formuleres slik:

Der P og P* na gjenspeiler konsumprisindeksen i henholdsvis hjemland og utland. I
likevekt vil ligningen holde, og derfor er realvalutakurs definert som
P*

4t = St?tt (2.3)

der ¢; er realvalutakurs. Det vil si at realvalutakursen er nominell valutakurs justert for

prisforskjeller i de respektive landene.

Prisindeksen i hvert omrade inneholder et representativt innhold av varer. Siden en van-
lig handlekurv i Europa er forskjellig fra Norge vil de inneholde en ulik vekt av varer.

Fordi identiske varekurver mellom ulike land ikke eksisterer er det mer fornuftig & se pa

3



2.1 Kjopekraftsparitet

endringer i prisindeksen, slik at vi kan sammenligne relative forskjeller. Dette forutsetter
at sammensetningen i prisindeksene ikke endres. Endring i valutakursen méa derfor ut-
lignes av endring i differansen mellom prisniva i hjemland og utland. Dette kalles relativ

kjopekraftsparitet (RKKP). Sarno og Taylor (2002) formulerer dette for gode i som:

P* P*
St = St 2.4
P Py (24)

Samme sammenheng kan skrives uten fotnote ¢, siden vi gnsker & se pa prisnivaet som en

helhet (indeks) og ikke enkeltgoder. Vi far da folgende relasjon:

Py Py
e (2.5)

S,
P P,

Vi ser at hver side av ligningen er lik definisjonen pa realvalutakursen i (2.3) pa tidspunkt
t+ 1 og t, og vi skriver om:

Gi+1 = qi (2-6)

Som vi ser, skal realvalutakursen veere lik over tid, og det impliserer at endringer i S, P*

og P utligner hverandre.

Intuitivt kan det tolkes som om at i en langsiktig likevekt vil inflasjonsraten (endrin-
ger i prisniva) i Furopa veere lik Norge, og realvalutakursen vil veere konstant i fgl-
ge RKPP. Nar gkonomiene er i balanse vil realvalutakursen vaere pa sitt likevektsniva

(Akram, 2003).

Det teoretiske grunnlaget for dette baseres pa at et negativt avvik fra denne likevekten
vil styrke konkurransekraften og forbedre handelsbalansen, dette kan igjen fgre til gkt
produksjon og et strammere arbeidsmarked (Akram, 2003). Handelsoverskuddet kan re-
sultere i en appresiering av nominell valuta, og bedringen i gkonomien vil fore til gkte

lgnninger og inflasjon. Derfor vil realvalutakursen konvergere mot sitt likevektsniva.

Dette er grunnen til at relativ kjopekraftsparitet gjor at vi vil ha konstant realvalutakurs

i likevekt. Vi kan derfor skrive om ligning (2.6) til folgende relasjon:
E(q) = o (2.7)

Dette betyr at forventet realvalutakurs i en likevekt er konstant. Siden realvalutakursen
skal ha konstant forventning ma den veere stasjonaer og dette er grunnlaget for fremtidige

tester.
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Vi utleder ogsa RKKP i en annen retning til a bruke senere i utledningen av udekket

renteparitet. Vi tar utgangspunkt i ligning (2.4)

P S, P '

e e
t+1 Péa /P

= = 5r (2.9)
Se PL/PR
Trekker sa 1 fra begger sider, skriver om og far:

e _ S 7T6* (7'{'6 _ 71'6* )

t+1 t e ex t+1\ " ¢41 t+1
+T = (ﬂ—t—&-l - 7Tt+1) - 1 _:ﬂ_tej;l - (2.10)

pPe. P ex _ px

hvor ¢ = L~ % og 7 = Lt nemlig relativ prosentvis endring i prisniva fra

P, Py
tidspunkt ¢ til tidspunkt ¢ 4+ 1. Den siste brgken i ligning (2.10) har sa lav verdi at vi

setter den lik null og far:
te+1 - St

S, = (71 — i) (2.11)
Da har vi en god approksimasjon for RKKP nar de relative prosentvise endringene ikke

er for store (Krugman og Obstfeld, 2006).

Rogoff (1996) fant at konsensus blant tidligere studier viser at KKP ikke holder. Han
konkluderer videre med at forskning basert pa lengre datasett i stor grad beholder KKP.
Det blir derfor spennende & se om RKKP holder pa vart relativt korte datasett.

2.2 Udekket renteparitet

Teorien om udekket renteparitet (URP) gir oss sammenhengen mellom valutakryss og
rentene i de respektive landene. Teorien sier at gkt innenlandsk rente skal styrke uten-
landsk valuta. Hvis renten i utlandet er lavere ma investorer ifglge URP kompenseres for a
holde utenlandsk valuta, og deres respektive valuta vil dermed appresiere. Forutsetninger
for dette er risikongytrale investorer, like forventninger og frie kapitalbevegelser. Renten
(definert som fraksjoner) pa innenlandske verdipapirer kan skrives som ¢, pa tidspunkt
t, mens tilsvarende rente pa utenlandske verdipapirer kan skrive som i;. For enkelthets
skyld, og som vi tolker det i resten av oppgaven, kan vi se pa innenlands valuta som euro,

og utenlands valuta som norske kroner.



2.2 Udekket renteparitet

Avkastning pa norske verdipapirer malt i euro kan da skrives som fglgende tilnserming;:

e
41— S

S (2.12)

iy +
Her er S; valutakurs pa tidspunkt ¢ (euro/krone), mens S, er forventet valutakurs pa
tidspunkt ¢4 1 gitt all informasjon pa tidspunkt ¢. Sa trekker vi ifra dette fra verdipapiret

1 euro for & finne differansen.
e
f1— St

i — i + = (2.13)
t

Hvis denne differansen er positiv far man hgyere avkastning i euro-verdipapirene enn de
norske, og dette vil veere det foretrukne investeringsalternativet. Nar denne ligningen er

lik null vil vi ha udekket renteparitet pa nominell form.

(&
t+1 St

o~ (2.14)

Vi kan tolke ligningen som at en eventuell forskjell i rentene utjevnes av framtidig ap-
presiering /depresiering av valutakursen. Med andre ord, nar markedet er i likevekt vil
rentedifferansen veere lik forventet forskjell i valutakurs. Nar vi ikke er i likevekt, og siden
det er usikkerhet, krever risikoaverse investorer en risikopremie (Efthymios et al., 2009).

Denne kan skrives som:
e
- fr1— St

9,5 = it — Zt — S (215)
t

0; er risikopremien pa euro. Den sier hvor mye ekstra avkastning investorene far i forhold
til kroner. Den er lik null i et perfekt marked, og vi antar at vi har det uten & miste

generalitet i videre utledning.

Ved & kombinere RKKP fra ligning (2.11) og URP fra ligning (2.14) kan vi skrive:

i — 67 = (75, — 75) (2.16)

; e __ ;% ex
Bt — Ty = 0y — Ty (2.17)

Dette er definisjonen pa realrenter. Realrentene er gitt ved Fisher ligningene under. De
sier at realrenter er lik nominell rente minus relative endringer i forventet prisniva (Nusair,

2006).

ry = ’it —7° (218)
P =it — (2.19)
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Vi setter inn r; for i, — w¢ og skriver om nominell valutakurs til realvalutakurs q.

C]te+1 — Gt

= (i — ) — (i — ) (2.20)
q
qt =Tt — 7": (221)
Der ¢; defineres som:
G = QteJrl — Gt
4

Vi har da udekket realrenteparitet. I en langsiktig likevekt vil realvalutakursen ha konstant
forventning, og vi far:

re=r} (2.22)

Det vil si at vi har lik realrente i begge land som i ligning (2.17). Det vil si at man kan
forvente lik realavkastning ved a holde innenlandske verdipapirer som utenlandske. Det vil
si at investorer er indifferente til verdipapirer med lik lgpetid og risiko fordi valutakursen

vil utjevne eventuelle forskjeller i rentene. Vi har da en likevekt i realvalutakursen.

For & drofte en eventuell risikopremie tar vi utgangspunkt i ligning (2.21) og skriver om

til avvik fra likevekt pa realform:

9,5 =Ty — 7’: — qt (223)
G = (re —ry) — 0 (2.24)

0 kan tolkes pa to mater; enten representerer den risikopremien ved a holde den respektive
valutaen, eller sa sier den at valutamarkedet har ignorert potensielle profittmuligheter i

et marked med lett tilgjengelig informasjon (Krugman og Obstfeld, 2006).

2.3 Olje

Fordi olje er Norges storste eksportartikkel, vil vi ogsa studere effekten av oljeprisen mot
realvalutakursen. Golub (1983) og Corden (1984) fant at gkte oljepriser vil fgre til appre-
siering av valutaen til eksporterende land, og depresiering av importerende land. Dette
er fordi en gkning i oljeprisen vil gi gunstigere bytteforhold ovenfor utlandet (Bernhard-
sen og Rgisland, 2000). Akram (2004) konkluderte med at det eksisterer et ikke-linesert
forhold mellom den norske krona og oljeprisen pa kort sikt. Videre konkluderer Akram

(2004) med at oljeprisen ikke har noen effekt pa valutakursen pa lang sikt, men derimot at
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2.3 Olje

valutakursen er stasjonaer og uavhengig av oljeprisen. Det skal nevnes at vi har adskillig
stgrre endringer i oljeprisen i vare observasjoner. Vi velger derfor & ikke utelukke effekter
(bade linezre og ikke-linezere) av oljeprisen pa krona pa relativt lang sikt i forhold til

Akram (2004).

I folge hypotesen om udekket realrenteparitet skal ikke oljeprisen ha noen betydning for
realvalutakursen, og en signifikant effekt av oljepris pa realvalutakursen vil derfor gjore

at man forkaster URRP.



2 BAKGRUNN OG LITTERATUR

2.4 Problemstilling

Med bakgrunn i teorien gnsker vi a teste om disse paritetene holder for realvalutakursen

EUR/NOK, og formulerer fglgende hypoteser for vare data.
Hypotese I: Relativ kjgpekraftsparitet holder

RKKP kan testes ved a sjekke om realvalutakursen er stasjonaer. Vi bruker initielt vanlige
tester, og etterhvert tillater vi regimeskift i parametrene slik at vi kan undersgke om den
holder i enkelte regimer. Taylor (2002) fant at den holder for lange perioder, men holder

den pa relativt kort sikt?
Hypotese 1I: Udekket realrenteparitet holder

Vi vil teste om udekket realrenteparitet holder. Vi begynner med a teste URRP ved OLS.
Videre undersgker vi om den kan holde i enkeltregimer ved & estimere en regimeskiftende

modell.

G =p+y(re—rf) + e
Hy:p=0 & =1

Hypotese III: Relative endringer i oljeprisen har ingen effekt pa relative end-

ringer i realvalutakursen

Norges stgrste eksportvare har i lang tid veert olje, derfor vil vi undersgke effekten av
endringer i oljeprisen mot den norske krona. Vi legger derfor til en oljeparameter, og

tester om URRP fortsatt holder.

G=p+vy(r—1r])+wo+e

Hvis vi kan beholde nullhypotesen kan vi forkaste hypotesen om at oljeprisen har en

signifikant effekt pa realvalutakursen, og URRP holder.



2.5 Tidslinje

2.5 Tidslinje

For vi starter med analysen vil vi studere realvalutakursen grafisk (figur 2.1), og forklare
utviklingen i datasettet. Det forste vi registrerer er en bra appresiering i krona etterfulgt
av en enda stgrre depresiering i 2003. Den norske styringsrenten ble senket og nadde en
bunn den 11.mars 2004, pa 1.75 %, etter dette fulgte en periode med appresiering frem
til midten av 2006. Hgsten 2007 begynte uroen i finansmarkedene a spre seg, og boblen i
det amerikanske boligmarkedet sprakk. I 2008 slo finanskrisen inn for fullt, oljeprisen falt
markant og krona ble sterkt svekket. Oljeprisfallet ble reversert rimelig fort, norsk eksport
holdt seg godt, og ledigheten i Europa gkte mye mer enn i Norge. Dette resulterte i en
sterkere krone gjennom krisen og holdt seg frem til 2013. Da gkte norsk arbeidsledighet,
og forventninger om avtagende pengepolitisk stimuli utenlands resulterte i en depresiering

av kronen (Norges Bank, 2014).

Vi ser pa den naturlige logaritmen til realvalutakursen fordi det er den transformasjonen

vi bruker senere i oppgaven for a skalere ned variabelen.

In(EUR/NOK)

4,65

—

Seernorsk Finanskrisen

heykonjunktur

Stabilitet mot

\ . Inflasjonsmal og flytende valutakurs
4,45 | europeiske valutaer ] g flyt

i S \&\x o & ¥ 5 Lo ,\.& i ¥ ¥ i ¥ I i
J & & & & & & &

Stigende kurve er ekvivalent med appresiering i kronen

Figur 2.1: Tidslinje

10



3 DATA OG METODE

3 Data og metode

3.1 Data

Vére data bestar av effektiv realvalutakurs EUR/NOK fra 1999(1) til 2014(9) med ma-

nedlige observasjoner. Dette gir oss et utvalg pa 189 observasjoner. Effektiv realvalutakurs

er definert som nominell valutakurs justert for inflasjon og vektet etter handelspartnere

(Chinn, 2006b). Vi bruker maximum likelihood estimering med mindre annet er oppgitt.

Alle resultatene i oppgaven har blitt estimert i OxMetrics.

Tabell 3.1: Variabeloversikt

Variabler

Kilder og forklaring

g = REER EU28

Indeksert manedlig effektiv realvalutakurs for EUR/NOK hentet
fra Macrobonds (2005=100). Indeksen bestar av EU’s 28 med-
lemsland, er justert for inflasjon, og vektet etter handelspartnere.
Stigende q, medfgrer appresiering i krona. Kilde: European Com-
mission, Kode: noecexri0004

1* = 1 maneds NIBOR

1 maneds NIBOR renter med daglige observasjoner hentet fra
Macrobonds. Omregnet til manedsdata. Kilde: Oslo Bgrs

1 = 1 maneds EURIBOR

1 maneds EURIBOR renter med daglige observasjoner hentet fra
Macrobonds. Omregnet til manedsdata. Kilde: EURIBOR FBE

Px = KPI Norge

Total konsumprisindeks for Norge, med manedlige observasjoner
hentet fra Macrobonds (1998=100). Kilde: SSB

P = KPI EU

Harmonisert konsumprisindeks for EU-omradet med manedlige ob-
servasjoner hentet fra Macrobonds (2005=100). Kilde: Eurostat

otl = Oljepris i USD

Manedlig pris i USD pa brent raolje hentet fra Thomson Reuters
Datastream. Kode S04056(P) U$

3 og 6 maneds renter for NIBOR og EURIBOR er brukt til & bestemme rentelengde (Macro-

bonds).

3.1.1 Deskriptiv statistikk

I figur 3.1 har vi presentert realrenter og realrentedifferansen grafisk. Realrentene ser

meget sykliske ut i siste halvdel av tidsserien, dette stammer fra konsumprisindeksene vi

har brukt, og fordi disse ikke er sesongjusterte resulterer dette i sykler. Dette utjevnes til

en viss grad i realrentedifferansen.

11



3.1 Data

I

000 T 20022004 3006 2008 2010 20L 2014
Figur 3.1: Variabler
I figur 3.2 har vi presentert relative endringer i realvalutakurs og oljepris grafisk. Oljeprisen

ser ut til & ha liten korrelasjon med realvalutakursen frem til 2002. Derfra fglger de

hverandre tett frem til starten av 2014, med unntak av aret etter finanskrisen.

PRI TR R | MR
2000 2002 2004 2006 2008 2010 2012 2014

Figur 3.2: Relativ endring, realvalutakurs og oljepris. Rgd linje er relative endringer i
realvalutakurs, og sort linje er relative endringer i oljepris

I figur 3.3 har vi presentert relative endringer i realvalutakurs og realrentedifferansen.
Hvis URRP holder skal disse veere identiske. Vi ser at de fglger hverandre ganske likt,
men endringene i realvalutakursen er jevnt over stgrre enn endringene i realrentedifferan-

sen.
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g,

FeslrentedifSrenzen |

0.0

L | - PR |
2000 2002 2004 2006 2008 2010 2012 2014

Figur 3.3: Relativ endring, realvalutakurs og realrentedifferansen. Rgd linje er relative
endringer i realvalutakurs, og bla linje er realrentedifferansen

[ tabell 3.2 har vi deskriptiv statistikk for henholdsvis europeiske (7) og norske realrenter(r*).
Vi ser at europeiske realrenter har lavere snitt, median og maksimumsverdier. Likevel har
norske realrenter lavest minimumsverdi. Dette indikerer at norske realrenter er mer vola-
tile enn europeiske, og har stgrre grad av skjevhet og kurtose. Dette medfgrer at de har

lengre og fetere haler, og derfor hgyere (og lavere) ekstremverdier.

Tabell 3.2: Deskriptiv statistikk, realrenter

*

r r
Gjennomsnitt 0.00022836 0.0015276
Median 0.000021334 0.0019310
Maks 0.011299 0.019557
Min -0.012769 -0.018178
Standardavvik 0.0039316 0.0049212
Skjevhet -0.10327 -0.31925
Kurtose 1.3613 1.8409

I tabell 3.3 ser vi korrelasjonen mellom variablene. Hvis URRP holder skal korrelasjonen
mellom endring i realvalutakursen og realrentedifferansen veere lik 1. Korrelasjonen er
0.23 som indikerer at URRP ikke holder. Den er positiv i motsetning til mange tidligere
studier. Dette stotter den grafiske tolkningen av realvalutakurs og realrente. Vi har en svak

korrelasjon mellom oljepris og realvalutakurs, som og indikerer at URRP ikke holder.

Tabell 3.3: Korrelasjon for relative endringer i realvalutakurs, mot realrentedifferansen og
relative endringer i oljepris

(T't — 7“,’5") Ot

G 0.23269 0.081525
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3.2 Test for stasjonaeritet og RKKP

Hvis hypotesen om relativ kjgpekraftsparitet skal holde ma fglgende ligning holde:
Blq) = a (3.1)

Realvalutakursen vil ikke alltid ha en konstant verdi, men sa lenge den konvergerer mot

likevekt vil realvalutakursen veere stasjonser og RKKP holde (Zd’érek, 2012).

En stasjoneer variabel har konstant forventning over tid, og “mean-reverting” effekter. Vi
starter med en standard AR(1)-modell for a forklare hvordan vi kan teste om vi har en

stasjonger variabel.

Q@ =+ Oq1 + € (3.2)

En stasjoneger variabel vil ha verdi pa ¢ mellom 0 og 1 (0 < ¢ < 1). Den fine egenskapen
til en stasjonser variabel er at hvis den blir utsatt for sjokk, vil den over tid bevege seg
mot sin likevekt, og den relative kjopekraften vil veere lik pa lang sikt. Denne egenskapen
kalles en “mean-reverting” effekt. Det motsatte av dette er eksplosive sammenhenger hvor

verdien av ¢ er stgrre enn 1, og effekten av sjokk aldri vil forsvinne.

Hvis man bruker to tilfeldige ikke-stasjonsgere variabler i en regresjon kan man fa spurigse
sammenhenger. Det vil si at hvis man tar to uavhengige variabler, forventer man ikke-
signifikante sammenhenger og lav forklaringskraft. Dette er fordi tidsseriene ikke har noe
med hverandre & gjore, men siden de kan bevege seg nogenlunde likt kan man fa gode
estimater og hgy forklaringskraft. Derfor kan man ikke bruke standard t- og F-tester pa
ikke-stasjonaere variabler (Brooks, 2014).

For a teste om realvalutakursen er stasjonser og om RKKP holder, er det vanlig a starte

med en Dickey Fuller-test.

En enkel Dickey Fuller-test er gitt ved:

G =+ oq_1+ ¢ (3.3)

Der ¢; er realvalutakurs. En maximum-likelihood estimering av denne modellen gir oss

folgende resultater med standardfeil i parentes:

G: = 0.266152 + 0,942476¢q; 1 (3.4)
(0.1054) (0.02280)
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Vi har en verdi pa ¢ < 1 noe som indikerer at prosessen er stasjonser, men en en-sidig
t-test gir oss at realvalutakursen er ikke-stasjonser ved 5 % signifikansnival. Fra ligning
(3.4) kan vi regne ut forventet langsiktig likevekt. Vi fjerner tidsaspektet siden vi ser pa

lang sikt og skriver om.

¢ = —— = 4.6267 (3.5)
l1-¢
L |— LEUR/MNOK i
47F / no A\
i ™ LT L Fo™
I .'I.V I| .l'.l I"._,-",I | ’ - \
Eig)=46261 | ‘ oo \
¥ L [ A 2 ! ) 1
I A V._Fﬁ_/.' II r I'u"l ".II I' ¥ = | '\I A
A46- ) Y | o a ! .-"' II ~ III '|/f/ ¥
ey o ™, - a W b e | W
o it II |I \ A v ] I'JI 'I,I | o
,,I'I 'I |I v | I|
" PR A R A R | P Lo o b1 N AT P B A A A A Ly v ay
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Figur 3.4: LN(EUR/NOK) med langsiktig likevekt

Denne verdien er plottet i figur 3.4 sammen med realvalutakursen. Som vi ser er det ikke
ofte valutakursen ligger pa denne linjen, men den svinger rundt denne verdien. Vi kan

skrive om videre og trekker fra ¢, ; pa begge sider, og far:

G — G—1 = Aqp = p+ Vg1 + & (3.6)

Der ¢ = ¢ — 1. Vi her ogsé teste nullhypotesen om at prosessen er random walk (i) = 0),
mot alternativhypotesen om at den er stasjonger () < 0). Det vil gi samme resultater som

den tidligere testen.

En test for seriekorrelasjon bekrefter at vi har dette i modellen, og vi introduserer derfor
en “Augmented Dickey Fuller™-test (ADF-test). Den baserer seg pa en enkel Dickey Fuller-
test, men vi utvider testen til a inkludere laggede verdier av forklaringsvariabelen. Dette
er for a ta hensyn til seriekorrelasjon i restleddet, ¢;. Det tillagte leddet vil da fjerne all

struktur fra tidligere perioder.

En ADF-test er gitt ved:

P
Agr = p+ g1 + Z @;AG—; + € (3.7)

i=1

En standard tilnserming for a bestemme antall lag (p), er & se pa frekvensen i dataene.

10.942476 — 1

0.0228 = —2.552 > —2.87 (DF kritisk verdi)
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Derfor bruker vi en standard tilnserming med 12 lag for manedsdata. Inkluderer man
for mange lag vil man fa upresise estimater, men hvis man inkluderer for fa lag vil man
risikere & ikke bli kvitt all autokorrelasjonen (Brooks, 2014). For & finne optimalt antall
lag ser vi fgrst pa Akaikes informasjonskriterium?, nar denne er relativt lik reduserer vi

antall lag til vi har signifikante verdier pa «;.

Testen er basert pa modellformuleringen over, inkludert konstantledd, men uten trend.
Dette er fordi tidsserien grafisk ikke tilsynelatende fglger en trend, og har forventning ulik
null. Dette er ogsa modellspesifikasjonen til Taylor (2002).

Resultatene er rapportert i tabell 3.4, og vi beholder nullhypotesen om enhetsrgtter ved
normale kritiske nivaer (-2.659 > -2.88). Siden realvalutakursen ikke beveger seg mot en
langsiktig likevekt forkaster vi at RKKP holder. Lopez et al. (2005) foreslar at det er bedre
a inkludere trend, men vi far tilnsermet like resultater. Vare funn er i trad med resultatene
til Frenkel (1981), men det er ikke overraskende siden vi har et relativt kort datasett
pa 14 ar. Vi tester ogsa for sesongeffekter, men resultatene endres ikke nevneverdig og

konklusjonen blir den samme.

Derfor forkaster vi at RKKP holder.

Tabell 3.4: ADF-test pa realvalutakursen

D-lag t-adf 0] o t-ay t-prob AIC F-prob
9 -2.659 0.93055  1.389 -2.437 0.0159 0.7160

8 -3.208*  0.91697  1.409 0.1810 0.8566 0.7396 0.0159
7 -3.253*%  0.91797  1.405 2.797 0.0058 0.7286 0.0532
6 -2.746 0.93052  1.432 1.459 0.1465 0.7624 0.0037
5 -2.528 0.93675  1.437 0.3807 0.7039 0.7636 0.0036
4 -2.505 0.93835  1.434 -0.3605  0.7189 0.7533 0.0075
3 -2.617 0.93678  1.430 0.8191 0.4139 0.7429 0.0140
2 -2.516 0.94018  1.429 -1.585 0.1148 0.7355 0.0197
1 -2.867 0.93285  1.435 3.338 0.0010 0.7386 0.0141
0 -2.323 0.94469  1.475 0.7888 0.0005

1 * og ** forkaster random walk ved hhv. 5 % og 1 % signifikansniva (DF-kritiske verdier).
2 Fplgende utvalg ble brukt: 1999(11) - 2014(09)

2AIC = In(o}) + 2K /T
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3.3 Test av udekket realrenteparitet

For vi kan teste URRP ma vi velge inflasjonsdatering og bestemme rentelengde. Vi estime-
rer modell (3.8) med tilbakeskuende og motsatt “fremoverskuende” inflasjonsforventnin-
ger. Vi finner at tilbakeskuende forventninger gir lavest verdi pa informasjonskriteriene og
hoyest log-likelihood verdi (tabell A.5). Vi estimerer samme modell med 1, 3 og 6 méaneds
renter (og tilbakeskuende inflasjonsforventninger), og finner at 1 méaneds renter gir lavest
verdi péa informasjonskriteriene og hgyest log-likelihood verdi (tabell A.4). Vi benytter
derfor tilbakeskuende inflasjonsforventninger og 1 maneds renter i resten av oppgaven.
Relative endringer i realvalutakursen og realrentedifferansen er stasjonsere slik at vi ikke

far spurigse sammenhenger. Dette er testet ved en ADF-test (tabell A.1 og A.2).
Tilbakeskuende inflasjonsforventninger er definert som:

*

:Pt_Pt—l ﬂ_:Pt*_Pt*—l
Ptfl , Pt*fl

T
Vi skal estimere (2.21) ved hjelp av OLS, dvs. fglgende ligning:
G =11 -1y
og ma derfor skrive den om til en estimerbar ligning:
G =p+y(re—1p) + € (3.8)

Nullhypotesen blir da at u = 0 og v = 1, slik at endring i realvalutakurs kun forklares av

realrentedifferansen i trad med udekket realrentepariteten.

Resultatene er rapportert i tabell 3.5. Vi gnsker et konstantledd sa nserme null som mulig
men med hgy t-verdi, konstantleddet vart er 0.0013, men standardfeilen er pa 0.0010 som
medfgrer stor usikkerhet i koeffisienten. Koeffisienten for effekten av realrentedifferansen

er pa 0.67 og med lav standardfeil som gir oss lite usikkerhet.

Tabell 3.5: Test av URRP ved OLS

Koeffisient standardfeit-verdi t-ssh. Robuste Robuste Part R?
std.feil t-ssh.
i 0.001327 0.001071 1.24 0.2169 0.001109 0.2329 0.0082
¥ 0.672974 0.2062 3.26 0.0013 0.2339 0.0045 0.0541
o 0.014219
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3.3 Test av udekket realrenteparitet

T-testen har sine begrensninger siden den bare kan teste hypotesene separat, derfor bru-
ker vi en Wald-test for a teste fellesnullhypotesen. En Wald-test kan enkelt transformeres
til en F-test. P-verdien indikerer sannsynligheten for a observere en F-statistikk som er
minst like stor som den vi allerede har. Lave p-verdier vil derfor indikere at vi forkaster
Hy (Wooldridge, 2013). Wald-statistikken fglger en kji-kvadrert fordeling, dette betin-
ges av at restleddet i modellen folger en standard normalfordeling med konstant varians
(€ ~ (0,0%)), har vi ikke dette vil Wald-testen veere ugyldig. En Wald-test pa fellesnull-
hypotesen 1 =0 & v =1 gir folgende verdi: 5,3681|0,0683]. Fellesnullhypotesen beholdes
derfor ved normale kritiske nivaer. Vi tar hensyn til sesongeffekter i konsumprisindeksene,
og inkluderer sesongdummyer i modellen. Resultatene gir ingen signifikante forskjeller, og
vi konkluderer med at vi ikke har sesongeffekter i modellen da de mest sannsynlig utjevnes

1 realrentedifferansen.

For & undersgke om modellen er feilspesifisert, og om Wald-testen er gyldig ser vi pa
testene under. Rapportert p-verdi indikerer sannsynlighet for at modellen ikke er feilspe-

sifisert.

e AR-test: Tester for seriekorrelasjon i restleddet.

ARCH-test: Tester for seriekorrelasjon i restleddvariansen.

Normality-test: Tester for skjevhet og kurtose i restleddet.

Hetero-test: Tester for konstant varians i restleddet.

Hetero X-test: Tester for konstant varians i restleddet ved kryssprodukter.

Reset23-test: Tester korrekt modellspesifikasjon mot kvadratisk og kubiske alterna-

tiver.

AR 1-7 testen avslgrer stor grad av seriekorrelasjon i restleddet fra lag 1-7. ARCH 1-7
testen indikerer at vi har stor grad av seriekorrelasjon i restleddvariansen fra lag 1-7.
Normality-testen stadfester at det eksisterer skjevhet og kurtose i fordelingen til restled-
det. Hetero- og Hetero X-testen forkaster heteroskedastisitet. Reset23-testen rapporterer
at modellen er korrekt spesifisert, mot et ikke-linesert alternativ. I tillegg oppgir vi robuste
standardfeil® for koeffisientene som reduserer signifikansen av koeffisientene ytterligere, og
indikerer at vi faktisk har heteroskedastisitet. Disse resultatene tilsier at en Wald-test vil

gi upresise resultater. Fordi feilspesifikasjonstestene gir tvetydige indikasjoner, presenterer

3Modellen estimeres uten restriksjonen Var(e|z) = Var(e) = 0?,¢t = 1,2,...,n. slik at heteroskedas-
tisitet tillates.
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vi kvadrerte avvik fra modellen i figur 3.5. Vi ser tydelige bevis for heteroskedastisitet
i etterkant av den ssernorske hgykonjunkturen i 2003, og under finanskrisen fra hgsten
2008.

Tabell 3.6: Testdiagnostikk: URRP ved OLS

Test Frihetsgrader Test-verdi Test-sannsynlighet
AR 1-7 F(7,179) 3.7972 [0.0007]**

ARCH 1-7 F(7,174) 3.7549 [0.0008]**
Normality Chi*(2) 9.4000 [0.0091]**

Hetero F(2,185) 0.43088 [0.6506]

Hetero-X F(2,185) 0.43088 [0.6506]

RESET23 F(2,184) 2.1563 [0.1187]

** forkaster nullhypotesen ved 1 % signifikansnivé.

0.003
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Figur 3.5: Kvadrerte avvik, URRP ved OLS

Wald-testen beholder URRP, men siden vi har en feilspesifisert modell vil Wald-testen
vaere ugyldig slik at vi ikke kan veere sikre pa at URRP holder. En lineszer modell for
URRP er med andre ord ikke tilstrekkelig.

3.3.1 Forelgpige resultater

Vi forkaster RKKP for hele tidsserien og har en feilspesifisert modell for URRP slik at
vi ma endre modellformuleringene for videre testing. Bade RKKP og URRP skal holde

universelt, men siden de ikke holder gnsker vi & teste om de holder regimevis.

Fordi en grafisk inspeksjon av realvalutakursen viser at den er ikke-linezer ma vi bruke
passende gkonometriske modeller. Derfor er det ikke overraskende at linesere modeller (for
eksempel OLS) ikke er egnet til & forklare bevegelsene. Nar vi estimerer modeller med re-

gimeskift vil vi mest sannsynlig fa mer presise estimater og unnga feilspesifikasjoner.

En grunn til at paritetene ikke holder kan veere at ekstreme hendelser kan forkaste pari-
tetene for hele realvalutakursen. De kan imidlertid holde i enkelte regimer. Dette moti-
verer bruken av regimeskiftmodeller. De store svingningene i realvalutakursen kan ha en
sammenheng med at aktgrer ikke oppfgrer seg likt i forhold til bevegelsene i de finansielle

markedene. Hvis det skjer noe uventet eller ekstremt kan aktgrene handle irrasjonelt.
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3.4 Markov regimeskiftmodeller

Nar man estimerer ikke-linesere modeller som tar hensyn til at tidsserier oppforer seg
forskjellig over tid, kan man bruke en Markov regimeskiftende modell (MS). Regimeskift-
modeller er designet for & fange opp diskret endringer i gkonomiske mekanismer som
genererer dataene (Bollen et al., 2000). En MS-modell estimeres ved maximum-likelihood
metoden og maksimerer sannsynligheten for at estimerte koeffisienter er lik de faktiske

verdiene.

I en Markov-tilneerming har vi m ulike tilstander i verden, formelt skrives det som s; =
1,...,m, som avhenger av m antall regimer. Man kan bruke mange regimer, men det
vanligste er a bestemme dette etter tidsserien slik at man ikke far meningslgse regimer.
Forklaringsvariabelen bytter regime pa grunn av en uobserverbar variabel s;. I en 2-
tilstands Markov-modell har vi at s; = 1 forer til at Markov-prosessen er i regime 1, og

helt analogt vil prosessen veere i regime 2 nar s, = 2.

Bevegelsene mellom regimene bestemmes av en Markov-prosess, det vil si at framtidige
regimeskift bare avhenger av forrige periode (¢t — 1), og ikke tidligere perioder (¢t —2, ¢ —3
osv). Dette blir kalt en forste-ordens Markov-modell (Franses og van Dijk, 2000).

En slik modell med en AR(1)-prosess i begge regimer er gitt ved:

i+ o111+ € hvis s, =1
¢ = e (3.9)
Ho + Qaqi—1 + € hvis s, =2
Eller mer kompakt:

QG = s, + Ps,@t-1+ € st =1,2 (3.10)
Denne modellen er lik ligning (3.3), men med regimeavhengige parametre.
¢s, er den autoregressive parameteren, den sier hvor mye av forrige periodes valutakurs

som tas med videre til dagens realvalutakurs (g;). Hvor &|s; ~ N(0, c%) er regimeavhengig

restledd, og antas & ha “hvit stgy™- egenskaper?.

4hvit stgy’- egenskaper er ingen systematisk struktur; forventning lik null ([E(e;)] = 0), konstant
varians (Var(e;) = 02) og ingen seriekorrelasjon
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Sannsynligheten til den uobserverbare variabelen, s;, ma sa defineres.

(3.11)

Her er p;; sannsynligheten for at man blir i regime 1 pa tidspunkt ¢, gitt at man var i
regime 1 pa tidspunkt ¢ — 1. Sannsynligheten for & skifte fra regime 1 til 2 er gitt ved pio,
som er ekvivalent med 1 — py;. Tilsvarende for pss og pe1. Kompakt kan dette skrives p;;
som er sannsynligheten for & bevege seg fra regime i pa tidspunkt ¢ — 1 til regime j pa

tidspunkt ¢. Disse ma selvsagt veere ikke-negative, og pi1 + p1o = pag + po1 = 1.

Sannsynligheten kan enkelt vises i en matrise. Nar vi har m forskjellige tilstander, kan

den generelt skrives:

P11 P12 -« DPim

P P21 P22 ... Pom (3.12)

_pml Pm2 -+ Pmm

For vare 2-regimers modeller blir den forenklet til fglgende matrise:

p— P11 P12 (3'13)

P21 D22

For & finne en ubetinget sannsynlighet for & veere i regime 1 pa et tilfeldig tidspunkt i

datasettet bruker vi folgende formel:

1 —pa

Pls;=1)= ————
(St ) 2 —pi1 — P2

(3.14)
Vi skiller mellom to forskjellige Markov regimeskiftmodeller, Markov Switching-Dynamic
Regression (MS), og Markov Switching-Auto Regression (MS-AR) modeller, men det er
bare MS-DR som er aktuell for oss.’

5Fordi konstantleddet i en MS-AR modell avhenger av de to siste regimene velger vi & holde oss til en
MS-DR modell (Doornik, 2013).
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3.5 Hypotesetesting av antall regimer

De fleste tidligere studier med MS-modeller har ikke formelt testet antall regimer i dataene.
Det finnes ingen formell test for estimering fordi en test pa antall regimer vil ha ikke-
standard statistisk fordeling (Cheung og Erlandsson, 2005). Derfor kan for eksempel en
log-likelihood test veere ugyldig fordi den ikke har sin vanlige asymptotiske fordeling.

Cheung og Erlandsson (2005) formulerte fglgende nullhypotese for & finne ut om det er
Markov-skift i dataene:

Hy = antall regimer er N (3.15)
H, = antall regimer er N+1 (3.16)

Viantar at N = 1. Vilar Oy og €1 veere parametervektorene til modellene, og maximum

likelihood estimatene er definert som éN og éN—i—l En LR-test er da definert som:
LR = 2[In(On11) — In(0y)] (3.17)

Problemet er at vi ikke har indentifisert alle parametrene for den enkle modellen, noe som

gjor testen ugyldig i forhold til vanlige kji-kvadrerte verdier.

Et av resultatene til Cheung og Erlandsson (2005) var at en Wald-test forkaster nullhy-
potesen oftere enn den skal. Derfor konkluderer de med at den er ikke er passende til a
skille mellom antall regimer. Bergman og Hansson (2005) brukte bade LR- og Wald-test
til a forenkle sine modeller. Mens vi bruker kun Wald-test pa grunn av svakhetene til

LR-testen.
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4 Empirisk analyse

4.1 Markov-skiftende Dickey-Fuller test

Vi fant tidligere at tidsserien under ett ikke var stasjoneer, sa vi gnsker a teste om den kan
veere det i enkelte regimer. For a teste om vi har stasjoneeritet i enkelte regimer tester vi
om en Dickey-Fuller formulering med regimeskift vil gi oss stasjonaere regimer. Vi bruker
derfor nivavariabler tilsvarende Bergman og Hansson (2005). Modellspesifikasjonen er da

en to-regimes AR(1)-modell, og vi lar alle variabler initielt variere mellom to regimer.

Modellspesifikasjonen er da:

G = st T Pstqr—1 + € sp=1,2 (4.1)

Hvor &s; ~ N(0,0%) og ¢ er logaritmen til realvalutakursen pa tidspunkt ¢. Resultatene
rapporteres i tabell 4.1. Konstantleddene er marginalt forskjellige, og det er mest sann-
synlig pa grunn av at vi har en indeks, og ikke ren realvalutakurs med lavere tallverdi.
Vi har to relativt like regimer, bade med det autoregressive leddet og standardavviket.

Persistensen i de to regimene er ogsa nesten identisk.

Tabell 4.1: MS-modell, regimeavhengige variabler

Koeffisient Standardfeil t-verdi t-sannsynlighet

I8t 1.08487 0.2701 4.02 0.000

Lo 1.00316 0.1959 5.12 0.000

o1 0.768663 0.05780 13.3 0.000

2 0.781555 0.04262 18.3 0.000

o1 0.0100091 0.0009679

09 0.0137617 0.0008686

P11 0.965822 0.02393

D22 0.982714 0.01226

Fglgende utvalg ble brukt 1999(2) - 2014(9)

Karlsen (1990) viste at en tilstrekkelig betingelse for at tidsserien er svakt stasjoneer, er

at matrisen

2 2
A= P11 PP (4.2)

<b%p12 ¢%p22

har egenverdier i enhetssirkelen. En test pa resultatene i tabell 4.1 gir oss fglgende egen-
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4.1 Markov-skiftende Dickey-Fuller test

verdier for matrisen A:

- os680
eig(A) =
0.7707
Siden maz|eig(A)| = 0.7707 ligger innenfor enhetssirkelen kan vi konkludere med at

tidsserien er svakt stasjoneer®. Denne stasjonseritetsbetingelsen sier at det er forholdet
mellom den autoregressive parameteren og transisjonssannsynlighetene mellom regimene
som avgjgr om venstresidevariabelen er svakt stasjoneer. Intuitivt vil det si at sa lenge det
er hgy nok sannsynlighet for a skifte fra et ikke-stasjoneert regime tilbake til et stasjonaert

regime vil modellen vaere stasjonaer.

Vi har gode t-verdier pa estimatene som tyder pa at det er en robust modell, men siden
vi gnsker gnsker en modell med feerrest mulig parametre sjekker vi om variablene er
signifikant forskjellige i hvert regime. Vi benytter en Wald-test for a sjekke om ¢ = ¢ og

01 = 03, og om begge holder simultant. Resultatene fra testen finner vi i tabell 4.2

Tabell 4.2: Wald-test av MS-DF

Hy Wald-statistikk

¢1 = 2 0.032222 [0.8575]
o) = 0y 8.29323 [0.0040] **
o1 =2 & 01 =03 8.29681 [0.0158] *

* og ** forkastes pa henholdsvis 5% og 1% signifikansnivé

Vi beholder nullhypotesen om at den autoregressive parameteren er lik i begge regimene,
mens vi forkaster hypotesen med lik varians og fellesnullhypotesen. Bergman og Hansson
(2005) beholdt alle nullhypotesene unntatt for FRF/USD der hverken den autoregressive
parameteren eller variansen var regimeuavhengig. Derfor estimerte de en modell med kun
skiftende konstantledd. Dette er imidlertid ikke i trad med vare funn, og vi estimerer

derfor fplgende forenklede modell:

G = st T Q@1 + € s =1,2 (4.3)

6Konstant forventning, varians og autokovariansstruktur
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4 EMPIRISK ANALYSE

Tabell 4.3: MS-modell, regimeuavhengig ¢

Koeffisient Standardfeil t-verdi t-sannsynlighet

10) 0.770748 0.04463 17.3 0.000

I8 1.07512 0.2084 5.16 0.000

Lo 1.05282 0.2051 5.13 0.000

o1 0.0100138 0.0009692

09 0.0137530 0.0008665

P11 0.960272 0.02770

P22 0.982389 0.01248

Folgende utvalg ble brukt 1999(2) - 2014(9)

Resultatene er rapportert i tabell 4.3. Modellen gir oss den autoregressive koeffisienten ¢
lik 0,77. Verdien er under 1 som indikerer at vi har en stasjonar prosess, og en Dickey-
Fuller test bekrefter dette (t,s = —5.14 < tuq). Konstantleddene er relativt like og
har lav verdi, som vil si at variasjonen i realvalutakursen kommer fra forrige periodes
realvalutakurs. Vi observerer hgye verdier pa p;;, det vil si at vi har persistente regimer.
Fa regimeskift kan dessverre bety at det er vanskelig a vite om koeffisientene er presist

estimert (Enders, 2010).

Volatiliteten i regimene er numerisk ganske lik, og en grafisk inspeksjon av figur 4.1 gir
oss samme resultater. Vi ser at modellen er delt inn i et hgy- og et lavregime i realva-
lutakursen. Det er interessant & merke seg at vi gar fra lavregime til hgyregime cirka der
realvalutakursen krysser forventet langsiktig likevektsverdi pa 4,6267. Bergman og Hans-
son (2005) hadde et lengre og mer volatilt datasett, og vi mener det er grunnen til at de
fikk mer volatile regimer enn oss. Snittlengden vi er i regime 1 er 29 maneder, mens vi er

i regime 2 i 43,3 maneder i snitt.

~— LEUR/NOK = Fitted
Regime |

477

[l ,.-“'1
Il
Il
) |
l'.

|I IIII
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Figur 4.1: MS-DF, regimeuavhengig ¢. Realvalutakursen er delt inn i to regimer, hen-
holdsvis et hgy og et lav regime

Resultatene fra egenverditesten til Karlsen (1990) og en Dickey-Fuller-test indikerer at

tidsserien er (svakt) stasjonser og at RKKP holder. Dette er motsatt av vart tidligere
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4.2 Markov-skiftende ADF-test

resultat med en standard ADF-test pa hele tidsserien. Den mest sannsynlige grunnen for

dette er at vi lar modellen veaere regimeavhengig.

En mulig svakhet er at vi har antatt at restleddet har “hvit stgy”-egenskaper, men vi
kan ikke utelukke at restleddet har dette. Derfor gar vi videre med en regimeavhengig

ADF-test.

4.2 Markov-skiftende ADF-test

For a korrigere for mulig feilspesifikasjon i restleddet gar vi tilbake til en tradisjonell ADF-
test, men na lar vi tidsserien veere regimeavhengig slik at vi kan identifisere forskjellige
regimer. Cavaliere (2003) fant at Markov-skift i konstantleddet ikke pavirker egenskapene
til ADF-testen. Vi lar alle ledd skifte for & oke presisjonen til modellen, men nedsiden
er at vi ma estimere flere parametre. Vi starter med 9 lag som i var fgrste ADF-test, og
reduserer antall lag helt til vi far to signifikante t-verdier for de laggede fgrstedifferanse-
parametrene. Vi ma bruke denne teknikken for a finne riktig antall lag siden vi ikke far
rapportert AIC verdier for hvert enkelt lag som i den vanlige ADF-testen. Vi ender derfor
opp med a inkludere 2 lag, og vi far folgende modell:

2
Ag = pst + Vstqr—1 + Z st DG + e sp=1,2 (4.4)

i=1
Resultatene fglger i tabell 4.4. Som vi ser forkaster vi nullhypotesen om ikke-stasjoneeritet
iregime 1 (-2.57) ved 10 % signifikansniva, mens vi ikke kan forkaste den i regime 2 (1.37).
Kanas (2006) fant tilsvarende resultater, men at det er mindre sannsynlig & veere i det
stasjongere regimet enn random walk regimet, som er motsatt av vare funn. Han bruker
imidlertid data fra det 20. arhundre, mens vi her ser pa data fra 1999(11) til 2014(09)".
Dette kan tyde pa at realvalutakursen EUR/NOK har blitt mer stasjonger i nyere tid og
inn i det 21. arhundre, og det kan veere grunnen til at vi far motstridende resultater.
Vi kunne ikke forkaste ADF-testen pé hele tidsserien ved 5 % signifikansnivé, her kan vi
fortsatt ikke forkaste den med samme signifikansniva, men vi forkaster ADF-testen i ett
regime ved 10 % signifikansniva. Vi er i snitt 25,33 maneder i regime 1 og tilsvarende 4,2

maneder i regime 2.

For a sammenligne resultatene ytterligere kan vi se pa den ubetingede sannsynligheten

for at RKKP holder i vart datasett, og sammenligne den med Kanas (2006) sine funn.

"Vi velger dette tidsrommet for 4 sammenligne med den initielle ADF-testen
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4 EMPIRISK ANALYSE

Tabell 4.4: ADF-test - 2 regimer

Koeffisient Standardfeil t-verdi t-sannsynlighet

i 0.286468 0.1103 2.60 0.010
1o -0.637374 0.4409 -1.45 0.150
a1 0.165212 0.07721 2.14 0.034
Qg2 -0.418645 0.2430 -1.72 0.087
Qg -0.156665 0.07221 -2.17 0.032
Q29 -0.478062 0.2058 -2.32 0.021
Uy -0.0615037 0.02389 -2.57% 0.011
L 0.129380 0.09475 1.37 0.174
P11 0.94 0.03152

D22 0.65 0.1688

1 * forkastes pa 10 % signifikansniva (DF kritiske verdier)
2 Folgende utvalg ble brukt 1999(11) - 2014(9)
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Figur 4.2: MS-ADF, sannsynlighet for at RKKP holder, blatt omrade indikerer sann-
synlighet over 50 % (venstre akse), mens rgd linje viser smooth sannsynlighet for det
stasjonaere regimet. Svart linje er realvalutakursen med verdier pa hgyreaksen.

Vi bruker ligning (3.14) til & finne sannsynligheten for & veere i det stasjongere regimet.
Sannsynligheten er 93,73 % mens Kanas (2006) finner tilsvarende verdi pa 23,72 %. Vi
har dermed en mye stgrre uavhengig sannsynlighet for at vi er i det stasjonsere regimet

og vi har na at RKKP ser ut til & holde i mesteparten av tidsserien.

Sannsynligheten for at vi er i det stasjonaere regimet vises grafisk i figur 4.2. Nar sann-
synligheten er over 0,5 (50 %) vil vi veere i regime 1, dette er det bla omradet. Det er
interessant a se at det er kun i perioder med sterk depresiering av krona at RKKP ikke

holder. Dette ser vi ogsa fra de estimerte konstantleddene som har motsatt fortegn.

Vi estimerer deretter fglgende forenklede modell for & begrense parametre. Dette er fordi

det ikke er sikkert at de forstedifferensierte regimeavhengige laggene tilforer ytterligere
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4.2 Markov-skiftende ADF-test

Tabell 4.5: ADF-test - 2 regimer, forenklet

Koeffisient Standardfeil t-verdi t-
sannsynlighet.

1 0.211529 0.07693 2.75 0.007

o -0.138713 0.07033 -1.97 0.050

[ 0.305350 0.1040 2.94 0.004

[42 0.0294535 0.4977 0.0592 0.953

(5 -0.0655898 0.02246 -2.92%* 0.004

o -0.0129313 0.1074 -0.120 0.904

P11 0.946268 0.03485

Do 0.117274 0.1842

1 Tall i fotskrift indikerer regime, med unntak av « der vi har regimeuavhengige verdier
for forskjellige antall lag.

2 ** forkastes pa 5 % signifikansniva (DF kritiske verdier)

3 Folgende utvalg ble brukt 1999(11) - 2014(9)

informasjon:
2

Aq = st + Vst + Z A +e s=1,2 (4.5)

i=1
Her ser vi at a;-leddene ikke er regimeavhengige og vi fortsetter med 2 lag. Resultatene er
rapportert i tabell 4.5 og vi ser at vi forkaster ikke-stasjonaeritet i regime 1 ved bade 10 og
5 % signifikansnivéa. Dette styrker resultatene fra forrige modell ved at vi har feerre para-
metre og tolkningen styrkes ved at vi kan forkaste den ved 5 % signifikansniva. Ubetinget
sannsynlighet for & veere i det stasjongere regimet funnet ved hjelp av ligning (3.14) gir
oss en sannsynlighet pa 94,26 %. Grafisk framstilling av resultatene folger i figur 4.3, hvor
vi ser at vi har enda mer oppstykkede korte depresieringsperioder, slik at vi har random
walk kun i perioder med bra depresiering. Vi ser at regimeklassifiseringen er strengere enn

i modellen hvor vi lar a;-leddene veere regimeavhengige.

Fra 1999 til 2003 har vi en kraftig appresiering av krona, dette indikerer at vi ikke har
stasjonacritet, men muligens stasjonaritet med trend. Det kan virke som om modellen ikke
klarer a klassifisere stasjongere regimer, derfor velger vi a veere varsomme ved tolkning av
denne modellen. Vi ser likevel at vi har ikke-stasjongeritet i perioden rett etter den saer-
norske hgykonjukturen i 2003 og i finanskrisen hgsten 2008. Dette er “ekstreme/uforutsette
hendelser” og det er ikke overraskende at RKKP ikke holder i disse periodene. Ut i fra de
numeriske resultatene holder RKKP, men pa grunn av den grafiske svakheten virker det
som om RKKP allikevel ikke holder. Dette stemmer overens med den initielle ADF-testen
som forkastet stasjoneritet ved normale kritiske nivaer, men motsatt resultat av den re-

gimeskiftende Dickey-Fuller testen. Vi er derfor fortsatt usikre pa om RKKP holder.
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Figur 4.3: MS-ADF forenklet, sannsynlighet for at RKKP holder, blatt omrade indikerer
sannsynlighet over 50 % (venstre akse), mens rgd linje viser smooth sannsynlighet for det
stasjonaere regimet. Svart linje er realvalutakursen med verdier pa hgyreaksen.

4.3 Lange svingninger i krona

I den regimeuavhengige Dickey-Fuller-testen i kapittel 3.2 fant vi grafisk at realvalutakur-
sen varierte rundt en langsiktig likevekt. En test pa forstedifferansen til realvalutakursen
kan avgjgre om den beveger seg i lange trender slik at RKKP holder pa lang sikt. Engel og
Hamilton (1990) formulerte noen mulige tolkninger av realvalutakurser gitt denne tilnaer-
mingen. Det kan veere asymmetri i persistensen til de forskjellige regimene, appresiering
av krona kan veere bratt, men kortvarig. Tilsvarende kan depresieringen veaere slak, men
langvarig. Til slutt og det vi er spent pa om vi finner, er om det er lange svingninger med

persistente regimer og motsatt fortegn pa konstantleddene.

Modellen formuleres slik:

2= st + € sg=1,2 (4.6)

Der z; = e, — ¢;_1, 0og e, = 100 ganger den naturlige logaritmen til ¢;. Resultatene for
1se er da tilneermet prosentvise endringer i realvalutakursen. Vi lar ogsa standardavviket
variere mellom regimene slik at modellen er indentisk med modellen til Engel og Hamilton
(1990). Vi estimerer modellen med 50 tilfeldige startverdier for & finne én unik lgsning,

alle disse startverdiene gir samme resultat. Resultatene vises i tabell 4.6.

Vi ser at denne modellen er upresist estimert og den kan derfor ikke brukes til gkono-
misk tolkning. En Wald-test for a sjekke om parametrene er like bekrefter at variansen er
regimeavhengig. Allikevel estimerer vi modell (4.6) uten regimeavhengig varians. Resul-

tatene er rapportert i tabell 4.7.
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Tabell 4.6: MS-modell forstedifferansen, resultater ligning (4.6)

Koeffisient Standardfeil t-verdi t-sannsynlighet
1 0.167814 0.1372 1.22 0.223
f2 -0.415477 0.5111 -0.813 0.417
o1 1.12006 0.1520
lop} 2.19233 0.5123
D11 0.955864 0.05580

Folgende utvalg ble brukt 1999(2)-2014(9)

Tabell 4.7: MS-modell forstedifferansen, resultater ligning (4.6) (uavhengig varians)

Koeffisient Standardfeil t-verdi t-sannsynlighet
U 0.218512 0.1043 2.10 0.037
L2 -2.99964 0.6886 -4.36 0.000
o 1.25198 0.07304
P11 0.964687 0.02108
D2 0.403552 0.2184

Fglgende utvalg ble brukt 1999(2)-2014(9)

Her far vi signifikante koeffisienter slik at vi kan tolke modellen. Som forventet, nar vi
bruker fgrstedifferansen, far vi en positiv og en negativ verdi pa ug. Dette gir oss et regime
med 0,21 % appresiering av krona i regime 1 og 2,99 % depresiering i regime 2. Som vi ser
ut i fra transisjonssannsynligheten vil vi veere i regime 1 mesteparten av tidsserien siden

regime 2 kun forekommer der vi har kraftig depresiering.

Estimatene fra tabell 4.7 viser at bevegelsene ikke er karakterisert av lange svingninger,

men kortvarige bra depresieringsregimer. Dette tyder pa at RKKP ikke holder.

Vi ser fra figur 4.4 at vi har fa depresieringsperioder. Depreseringsperiodene er rett etter
den sezernorske hgykonjukturen i 2003 og i finanskrisen. De to fgrste periodene kommer
ganske tett, men vi ser at bunnen i realvalutakursen ikke var nadd i den fgrste depresie-
ringsperioden. Gjennomsnittlig lengde pa normalregimet er 36 maneder, mens depresie-

ringsregimet varer i gjennomsnitt 2 maneder.
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Figur 4.4: Lange svingninger i krona? Gra felt indikerer depresieringsregimet. Smooth
sannsynlighet for depresieringsregimet er vist i rgédt med verdier pa venstreaksen mens
logaritmen til realvalutakursen er vist i i svart med verdier pa hgyreaksen

En formell test av om denne “segmented trend’-hypotesen holder mot en random walk

spesifikasjon kan formuleres med fplgende nullhypoteser (Engel og Hamilton, 1990):

Hyipiu=1—py & m#p & o0 (4.7)
HE iy = pio (4.8)

H; sier at fordeling av regimer s; er uavhengig av s; 1, mens H{ sier at realvalutakur-
sen depresierer like mye i begge regimene. Det vil si at hvis vi forkaster H] og HZ kan vi
beholde hypotesen om at realvalutakursen folger en “segmented trend”. Vi har ikke regime-
avhengig varians, sa vi kan ikke teste nullhypotesene. Vi kan likevel konkludere uformelt
om vi har “segmented trend” i realvalutakursen ut i fra definisjonen innledningsvis. Vi
har motsatte fortegn pa konstantleddet, men regime 2 er ikke persistent (pag = 0,40) slik
at vi forkaster hypotesen. Grafisk ser vi ogsa at vi ikke har lange svingninger i sannsyn-
ligheten for depresiering som stotter konklusjonen. Siden vi ikke har lange svingninger i
krona holder heller ikke relative kjgpekraftsparitet. Derfor har vi totalt sett ingen klar

konklusjon pa om RKKP holder siden vi har motstridende og uklare resultater fra vare

tester.

4.4 Markov-skiftende URRP modell

Siden vi ikke fant at sikre indikasjoner for at URRP holdt ved OLS, gnsker vi & sjek-

ke om den holder i en regimeavhengig modell. Vi estimerer fglgende Markov-skiftende
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4.4 Markov-skiftende URRP modell

modell:

G = pst +vse(re —77) + € sp=1,2 (4.9)

Denne ligningen vil i fglge teorien gi oss at endringen i realvalutakurs er lik realrentedif-
feransen, men modellen er na delt i to regimer. Vi skal likevel fa verdier pa pus = 0 og
vst = 1, men det kan hende at URRP holder i enkelte regimer og ikke i andre. For a teste

om vare estimerte verdier er lik forventede verdier tester vi fglgende nullhypotese:

Ho:ﬂstzo & ’Ystzl

Resultatene fra modellen finner vi i tabell 4.8. Vi observerer to persistente regimer med
markant lavere volatilitet i regime 1. Vi har et konstantledd som er signifikant forskjellig
fra null. Dette gir en manedlig appresiering av krona pa 0.41 %, konstantleddet i regime
2 er ikke signifikant ulikt null, og med meget hgy standardfeil. Vi har og to signifikante
og forskjellige koeffisienter for 7, pa henholdsvis 0.89 og 0.62 i regime 1 og 2, som betyr

at vi er meget nserme nullhypotesen i regime 1.

Tabell 4.8: Test av URRP ved MS, 2 regimer

Koeffisient Standardfeil t-verdi t-sannsynlighet
T 0.00410780 0.001180 3.48 0.001
L2 -0.00020948 0.001746 -0.120 0.905
" 0.891740 0.2015 4.43 0.000
Yo 0.618856 0.3107 1.99 0.048
o1 0.00767545 0.0008551
o) 0.0168392 0.001208
P11 0.961023 0.03025
Do 0.982052 0.02125

Folgende utvalg ble brukt 1999(2) - 2014(9)

Modellspesifikasjonene er testet i tabell 4.9. Normality-testen indikerer lite skjevhet og
kurtose i restleddet. ARCH-testen indikerer liten grad av seriekorrelasjon i restleddvarian-

sen. Dette medfgrer at en Wald-test anvendt pa parametrene vil gi gyldige resultater.

Tabell 4.9: Testdiagnostikk: URRP ved MS, 2 regimer

Test Frihetsgrader Test-verdi Test-sannsynlighet
Normality Chi*(2) 0.032516 [0.9839]
ARCH F(1,178) 0.64564 [0.4227]

Vi tester deretter nullhypotesene ved en Wald-test presentert i tabell 4.10. Vi finner at

~v og 1 ikke er regimeavhengige. Likevel gir de separate fellesnullhypotesene meget ulike
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svar som indikerer at dette ikke stemmer. Fellesnullhypotesen pug = 0 & 75 = 1 forkastes
ved 1 % signifikansniva. Den separate fellesnullhypotesen om at i = 0 & ~ = 1 forkastes i
det fgrste regimet med god margin, men beholdes i regime 2 med 46.97 % sannsynlighet.
Det er interessant a se at vi beholder URRP i det regimet som hadde lavest ~-verdi da
det intuitivt skulle veert motsatt. Grunnen er at konstantleddet er signifikant forskjellig

fra null i regime 1 og ikke i regime 2.

Modellen har estimert at vi befinner oss i regime 2 61.17 % av tiden, mens den ubetingede

sannsynligheten® for at vi befinner oss i regime 2 er 68,4 %.

Tabell 4.10: Wald-test, URRP ved MS, 2 regimer

H, Wald-statistikk
p = p2 & 11 =7 3.63179 [0.1627]
p=0& v =1 16.051 [0.0003]**
pr=0& 75 =1 1.51122 [0.4697]
fse =0 & 75 = 1 18.517 [0.0010]**

Modellen er presentert grafisk i figur 4.5. Vi ser et klart skille i volatiliteten i de to
regimene. Det som er interessant er at det er i det volatile regimet at vi beholder URRP.
Dette er en periode hvor vi har veert gjennom den storste depresieringen av krona i euroens

historie samt en finanskrise.
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Figur 4.5: URRP ved MS, 2 regimer. Turkist felt indikerer regimet hvor URRP forkastes,
den gverste figuren viser relativ endring i realvalutakursen, mens den nederste figuren
viser realvalutakursen.

I likhet med vare tidligere funn forkaster vi fellesnullhypotesen pug = 0 & v5 = 1, men
den holder i ett regime. Vi fortsetter derfor med andre modellspesifikasjoner for videre

testing.

8Ubetinget sannsynlighet finner vi ved fglgende formel: P(s; = 2) = [(1 — p11)/(2 — p22 — p11)]
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4.4 Markov-skiftende URRP modell

Fordi Wald-testen indikerer (med usikkerhet) at v og p ikke er signifikant forskjellig i de to
regimene er det naturlig a forenkle modellen. Standardavviket er klart ulikt i de forskjellige

regimene, sa vi lar fortsatt det variere. Den nye modellformuleringen blir da:

G=p+~yri—r)+e s=1,2 (4.10)

Resultatene er presentert i tabell 4.11. Vi har igjen to persistente regimer med lavere
volatilitet i regime 1, og det er kun det som skiller regimene fra hverandre. Vi observerer
et signifikant konstantledd pa 0.0023 som betyr at krona appresierer med 0,23 % i hver
maned i regime 1. Observert effekt av realrentedifferansen er 0.78, og denne er signifikant

forskjellig fra null.

Tabell 4.11: Test av URRP ved MS, forenklet modell

Koeffisient Standardfeil t-verdi t-sannsynlighet
1 0.00237662 0.0008894 2.67 0.008
v 0.780567 0.1617 4.83 0.000
o1 0.00711629 0.0008360
09 0.0166918 0.001140
P11 0.955667 0.03461
D22 0.982413 0.01959

Folgende utvalg ble brukt 1999(2)-2014(9)
Modellspesifikasjonen er testet i tabell 4.12 og vi har en velspesifisert modell.

Tabell 4.12: Testdiagnostikk: URRP ved MS, forenklet modell

Test Frihetsgrader Test-verdi Test-sannsynlighet
Normality Chi*(2) 1.0324 [0.5968]
ARCH F(1,180) 0.18396 [0.6685]

Hy : p=0& v =1 gir en Wald-statistikk pa 12.3193 [0.0021]**. Fellesnullhypotesen
forkastes klart, og vi ma igjen forkaste hypotesen om at URRP holder.

Modellen er presentert grafisk i figur 4.6. Vi ser igjen et klart skille i volatiliteten i de to
regimene, men forskjellen fra forrige figur er na at regime 1 varer kortere i fgrste periode.
Dette er fordi variansen er eneste regimeavhengige variabel, og regimene vil derfor kun

diskriminere mellom disse.
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Figur 4.6: URRP ved MS, forenklet modell. Den gverste figuren viser relativ endring i
realvalutakursen, mens den nederste figuren viser realvalutakursen.

Vi forkastet igjen fellesnullhypotesen og fortsetter derfor & modifisere modellen for a sjekke

om vi kommer naermere nullhypotesen.

Fordi vi valgte a ga direkte fra en generell til en regimeuavhengig modell, kan det hende
vi unngikk a fange opp URRP i enkeltregimer, Vi vil derfor undersgke om en modell som
kun har regimeavhengige konstantledd vil utmerke seg. Dette kan intuitivt forklares ved

at den eventuelle risikopremien vil variere over tid. Vi estimerer derfor modellen:
G = pst +y(re — 1) + & (4.11)

Resultatene fra modellen finner vi i tabell 4.13. Vi observerer to persistente regimer med
lavere volatilitet i regime 1. Vi registrerer at vi har kun et konstantledd signifikant for-
skjellig fra null. Dette gir en ménedlig appresiering av krona pa 0.39 %. Videre har vi en

~v pa 0.81 som er signifikant forskjellig fra null.

Tabell 4.13: Test av URRP ved MS, regimeavhengig konstantledd og varians

Koeffisient Standardfeil t-verdi t-sannsynlighet
T 0.00394661 0.001146 3.45 0.001
L2 -0.0000389870  0.001706 -0.0228 0.982
07 0.810385 0.1645 4.93 0.000
o1 0.00765621 0.0008059
o) 0.0168554 0.001198
P11 0.961718 0.02934
D22 0.982722 0.02010

Folgende utvalg ble brukt 1999(2) - 2014(9)

Modellens testdiagnostikk er presentert i tabell 4.14. Vi har ingen feilspesifikasjoner, som

medfgrer at en Wald-test anvendt pa paramtetrene vil gi gyldige resultater.
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4.4 Markov-skiftende URRP modell

Tabell 4.14: Testdiagnostikk: URRP ved MS, regimeavhengig konstantledd og varians

Test Frihetsgrader Test-verdi Test-sannsynlighet
Normality Chi*(2) 0.034796 [0.9828]
ARCH F(1,179) 0.56307 [0.4540]

Wald-testen tilsier at konstantleddet ikke er regimeavhengig, samtidig gir testen av de
separate fellesnullhypotesene meget ulike verdier, som igjen indikerer at konstantleddet er
regimeavhengig. Fellesnullhypotesene 3 =0 & v =1 og pug = 0 & v = 1 forkastes med
god margin. Vi kan ikke forkaste fellesnullhypotesen i regime 2, og vi har dermed at udek-
ket realrenteparitet holder i regime 2 med 51.44 % sannsynlighet. Modellen har estimert
at vi befinner oss i regime 2 61,17 % av tiden, mens den ubetingede sannsynligheten® for
at vi er i regime 2 er 68,9 %. Igjen beholder vi URRP i regimet med lavest y-verdi, fordi
konstantleddet ikke er signifikant ulikt null i regime 2.

Tabell 4.15: Test av modell: URRP ved MS, regimeavhengig konstantledd og varians

H, Wald-statistikk
1 = fho 3.25669 [0.0711]
w=0&y=1 17.7148 [0.0001]**
o =0& y=1 1.3294 [0.5144]
e =0 & v=1 18.41 [0.0004]**

Modellen er presentert grafisk i figur 4.7. Igjen er det et klart skille i volatilitet mellom
regimene, og figuren er nesten identisk med figur 4.5. Igjen beholder vi URRP i regime 2

som er det mest volatile regimet.
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Figur 4.7: URRP ved MS, varierende konstantledd og varians. Turkist felt indikerer re-
gimet hvor URRP forkastes, den gverste figuren viser relativ endring i realvalutakursen,
mens den nederste figuren viser realvalutakursen.

9Beregnet ved formel (3.14)
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Igjen forkaster vi nullhypotesen pgy = 0 & v = 1 og URRP holder ikke. Intuitivt skal den
ikke holde hvis vi inkluderer flere forklaringsvariabler, men det er interessant & finne ut

om andre variabler pavirker endring i realvalutakursen.

4.4.1 Markov-skiftende URRP med oljepris

Vi gnsker a sjekke om endringer i oljeprisen har en effekt pa endringen av realvalutakursen
som indikert av Akram (2000), og fortsetter & bruke et regimerammeverk for a fange opp
potensielle effekter i forskjellige regimer. Relativ endring i oljeprisen er stasjoneer slik at

vi ikke far en spurigs sammenheng. Dette er testet ved en ADF-test (tabell A.3).

Vi lar alle variablene vaere regimeavhengige, og estimerer fglgende modell:

Gt = frst + Yst(re — 1)) + w0 + € s =1,2 (4.12)

Oilprl — Oilt

der o, = . En effekt av a inkludere relativ endring i oljepris vil veere at

Oilt
realrentedifferansen slipper a fange opp eventuelle endringer i realvalutakursen forarsaket
av endringer i oljepris. Likevel predikerer URRP at oljeprisen ikke skal ha noe & si for

endring av realvalutakurs.

Resultatene fra modellen finner vi i tabell 4.16. Vi observerer to persistente regimer med
lavere volatilitet i regime 1. Vi har kun et konstantledd signifikant ulikt null i regime 1.
Dette gir en appresiering av krona pa 0.34 % hver méaned. Vi har to signifikante koeffi-
sienter for v pa 0.94 og 0.63. Vi har signifikante effekter av oljeprisen i regime 1, denne
gir at en 1 % okning i oljepris gir 0.06 % appresiering av krona. I regime 2 er effekten av

oljepris ikke signifikant forskjellig fra null.
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4.4 Markov-skiftende URRP modell

Tabell 4.16: Test av URRP ved MS, 2 regimer, inkl. oljepris

Koeffisient Standardfeil t-verdi t-sannsynlighet
I8 0.00342432 0.001200 2.85 0.005
f2 0.000124156 0.001662 0.0747 0.941
" 0.936079 0.1939 4.83 0.000
Yo 0.634583 0.2980 2.13 0.035
w1 0.0600143 0.02384 2.52 0.013
W 0.0360123 0.06013 0.599 0.550
o1 0.00698374 0.0008459
lop) 0.0166672 0.001158
D11 0.958663 0.03147
D22 0.983893 0.01878

Folgende utvalg ble brukt 1999(2)-2014(9)
Tabell 4.17 viser testdiagnostikk for modellen, og vi har en velspesifisert modell.

Tabell 4.17: Testdiagnostikk: URRP ved MS, 2 regimer, inkl. oljepris

Test Frihetsgrader Test-verdi Test-sannsynlighet
Normality Chi*(2) 1.0061 [0.6047]
ARCH 1-1 F(1,176) 0.2108 [0.6467]

Wald-testen rapporterer at ingen av parametrene er regimeavhengige. Videre tester vi
fellesnullhypotesen (inkluderer wy; = 0 for & unnga brudd pa URRP) pgy = 0 & v = 1
& wg = 0 for hvert regime og finner ulike resultater. Dette indikerer at variablene er
regimeavhengige i motsetning til den fgrste testen. Vi har og testet fellesnullhypotesene
uten restriksjonen w = 0, og vi ser at inkluderingen av oljepris styrker begge hypotesene
selv om de har forskjellige konklusjoner. Dette indikerer at oljeprisen gker kvaliteten av
modellen. Fellesnullhypotesen forkastes med god margin i regime 1, men beholdes i regime
2 med 55.90 % sannsynlighet. Den estimerte modellen gir oss at vi er i regime 2 65.43
% av tiden, mens den ubetingede sannsynligheten for at vi er i regime 2 er 71.96 %.
Fellesnullhypotesen gy = 0 & 74 = 1 & wg = 0 forkastes med god margin, og vi har
igjen forkastet URRP. Vi legger merke til at vi igjen beholder URRP i regimet med lavest
~-verdi, men i denne modellen er det fordi hverken konstantleddet eller effekten av oljepris

er signifikant ulikt null i regime 2.
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Tabell 4.18: Wald-test: URRP ved MS, 2 regimer, inkl. oljepris

Hy Wald-statistikk
1 = pe & 1 =72 & wy = woy 2.71695 [0.4374]
w=0& v =1 10.0642 [0.0065]**
oy =0& 7o =1 1.56541 [0.4572]
e =0 & v =1 12.7238 [0.0127]*
p=0& 1 =1& w =0 20.3095 [0.0001]**
o =0& o=1& wy =0 2.06525 [0.5590]
pot =0 & Y = 1 & wyy =0 23.8518 [0.0006]**

Modellen er presentert grafisk i figur 4.8. Figuren er omtrent identisk med figur 4.6. Det
betyr at regimene omtrent skilles utelukkende basert pa volatilitet. Igjen beholder vi
URRP i det mest volatile regimet. I 2001 gikk sentralbanken bort fra pengepolitikken om
stabilitet mot europeiske valutaer, dette kan forklare volatiliteten i de pafslgende arene.
I etterkant av finanskrisen fra 2011-2013 var det igjen mindre volatilitet i realvalutakur-
sen, en forklaring pa dette kan veere at sentralbanken tok mer hensyn til Europa og det

utenlandske rentenivaet.

“I byrjinga av 2012 var det venta at svakare vekstutsikter ute og den sterke
krona ville bidra til & dempe inflasjonen og veksten her heime. Pa den bakgrun-
nen vedtok hovudstyret a setje ned styringsrenta med 0,25 prosenteiningar til

1,5 prosent i mars.” Norges Bank (2013)
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Figur 4.8: URRP ved MS, 2 regimer, inkl. oljepris. Turkist felt indikerer regimet hvor
URRP forkastes, den gverste figuren viser relativ endring i realvalutakursen, mens den
nederste figuren viser realvalutakursen.

Vi beholder fellesnullhypotesen i regime 2, men vi forkaster igjen den simultane fellesnull-

hypotesen for begge regimer med god margin.

39



4.4 Markov-skiftende URRP modell

40



5 VIDERE DISKUSJON

5 Videre diskusjon

Ved en ADF-test for realvalutakursen har vi funnet enhetsrgtter, og forkaster dermed
RKKP. Dette er motsatt av resultatene til Taylor (2002) og Lopez et al. (2005). Ved a
estimere en AR(1) modell med regimeskift fant vi at RKKP holder fordi en “Karlsen-test”
og en Dickey-Fuller-test viser at tidsserien er svakt stasjoneer. Disse resultatene samsvarer
med Bergman og Hansson (2005) sine resultater, med unntak av at deres modell bruker
regimeuavhengig varians. Konklusjonen blir dog den samme, realvalutakursen er stasjonser

og RKKP holder.

Deretter brukte vi en Markov-skiftende ADF-test som forkaster nullhypotesen om random
walk i regime 1 ved 5 % signifikansniva, som vil si at RKKP holder i dette regimet.
Lignende resultater fant Kanas (2006), bortsett fra at vi har mye stgrre sannsynlighet
for & veere i det stasjoneere regimet. Tidligere resultater viser at RKKP skjelden holder
pa korte datasett, derfor er resultatene overraskende (Rogoff, 1996). En grunn til at vare
resultater avviker fra tidligere studier kan veere at vi har nyere data, og at valutamarkedene
kan ha blitt mer effisiente over tid. Det er en hake ved det forste stasjonsere regimet, det
ser ut som om det er ikke-stasjoneert siden vi har en kraftig appresiering i krona. Derfor

ma vi veere forsiktige med & konkludere om RKKP holder for denne modellen.

Den siste testen for lange svingninger i krona forkastes, slik at det ikke ser ut som om
realvalutakursen EUR/NOK har denne egenskapen. Dette stgtter opp under at realva-
lutakursen ikke er stasjonser og RKKP holder ikke. Vi har derfor tvetydige resultater om
RKKP holder.

Ved estimering av URRP ved OLS fant vi en effekt av realrentedifferansen pa 0,67. Tid-
ligere studier av udekket renteparitet pa nominell form har ofte gitt koeffisienter med
negativt fortegn (Chinn og Meredith, 2005). Chinn (2006a) fant i likhet med Froot og
Thaler (1990) at effekten av realrentedifferansen i snitt er -0,8. Rentelengden har van-
ligvis mye a si i forhold til URRP, og det er mer sannsynlig at den holder pa lang sikt
med tilsvarende lange renter (Chinn og Meredith, 2005). Derfor er det overraskende at
vi har fatt positive fortegn pa vare korte data. Flood og Rose (2002) testet renteparite-
ten (nominell form) mellom krona og tyske mark ved bruk av daglige observasjoner og 1
maneds renter, og fant at effekten av realrentedifferansen var lik 0,59, med Newey West
standardfeil pa 0,75. Det er en veldig hgy verdi pa standardfeilen, men dette viser at man

kan fa riktig fortegn selv om man bruker korte renter. Det er likevel ikke lett a si hva som
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er grunnen til dette.

Fellesnullhypotesen i URRP modellen ved OLS ble ikke forkastet, men grunnet feilspesi-

fisert modell valgte vi & se bort i fra dette resultatet.

Vi fant gode indikasjoner pa at URRP holder i enkeltregimer i de regimeavhengige mo-
dellene. Det overraskende var at fellesnullhypotesen beholdes i de volatile regimene. Vi
legger merke til at grunnlaget for at vi beholder fellesnullhypotesen er at konstantleddet
er eliminert fremfor at effekten av realrentedifferansen er nsermere én. En forklaring pa
dette kan veere at krona blir sett pa som en politisk “trygg havn” i urolige tider (Nord-
kvelde et al., 2015). En mulig gkning av spekulative kroneinvestorer kan derfor bidra til
riktigere prising av krona og minimere risikopremien som tilsvarer konstantleddet. Sam-
tidig reduseres effekten av realrentedifferansen, dette kan forklares med at det er andre
uobserverbare variabler som pavirker markedets forventninger i disse periodene, slik at
effekten av realrentedifferansen blir mindre. Den simultane fellesnullhypotesen blir forkas-

tet i alle 2-regimes modeller, og vi ma derfor forkaste hypotesen om at URRP holder for

realvalutakursen EUR/NOK.

Vi fant en statistisk signifikant effekt av endring i oljepris pa realvalutakursen. Det er
ogsa vist at vi har regimeavhengige effekter av oljeprisen, noe som vil si at oljeprisen
har en ikke-lineeer effekt pa kronekursen, dette er likt som Akram (2004) sine resultater.
Dette impliserer at URRP ikke holder, da det kun er realrentedifferansen som skal pavirke

realvalutakursen.

Svakheter ved modellene

Som nevnt tidligere vil ingen prisindekser veere like, og dette kan pavirke resultatet. Kon-
sumprisindeksen fra euroomradet er vektet mellom landene, men ikke likt som den ef-
fektive realvalutakursen EUR/NOK. Dette kan da veere grunn til avvik fra faktiske for-
hold.

Fordi vi har brukt REER indeksen som er vektet etter handelspartnere kan vi ikke si at
vi ville fatt samme resultater ved modellering av en en ren EUR/NOK realvalutakurs.
Dette kan veaere en grunn til avvik fra tidligere forskning. Vektingen etter handelspartnere

vil bli pavirket av hvem Norge eksporterer til, og vil dermed endres over tid.
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6 Konklusjon

Vi har ved forskjellige tester vist at RKKP holder periodevis, men regimeklassifiserin-
gen til den regimeavhengige ADF-testen gjgr at vi er skeptiske til resultatene. Fra denne
testen ser det ut som om RKKP ikke holder under ett, dette er pa grunn av perioder
med sterk depresiering som i perioden etter den ssernorske hgykonjukturen og under fi-
nanskrisen. De numeriske resultatene strider med resultatene til Taylor (2002) og Lopez
et al. (2005). Men vi har ogsa vist at hele tidsserien er svakt stasjoneer som indikerer
at RKKP holder. Tilsvarende resultat fikk Bergman og Hansson (2005) for seks andre

realvalutakurser.

Vi har funnet at URRP holder i enkeltregimer i en Markov-skiftende modell, men vi
forkaster at URRP holder simultant i begge regimer i disse modellene. Vi har ogsa resul-

tater som tyder pa signifikante regimeavhengige effekter av oljeprisen, som underbygger

at URRP ikke holder.

Hvis vi tillater a ha en risikopremie i de regimene hvor URRP ikke holder vil vi ikke
forkaste URRP. Dette er i trad med funnene til Li et al. (2012) om at vi ma inkludere en

risikopremie i teoretiske og empiriske modeller av URRP.

Summa summarum beholder vi bade relativ kjopekraftsparitet og udekket realrenteparitet
regimevis, men de forkastes universelt. Derfor er ikke realvalutakursen sa stgdig som

teorien skal ha det til.
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A APPENDIKS

A Appendiks

A.1 ADF-tester

Tabell A.1: ADF-test pa relativ endring i realvalutakurs

D-lag t-adf 0] o t-ay t-prob AIC F-prob
8 -4.780**  0.06877  0.01394  3.002 0.0031 -8.497
7 -3.988**  (0.23985  0.01426  0.4306 0.6673 -8.457 0.0031
6 -4.050**  0.26398  0.01423  -2.333 0.0208 -8.467 0.0113
5 -5.219**  0.10730  0.01441 -1.018 0.3101 -8.447 0.0025
4 -6.263%*  0.03252  0.01441  -0.05643 0.9551 -8.452 0.0040
3 S7.178%F  0.02836 0.01437  0.9106 0.3638 -8.463 0.0087
2 -7.790*%*  0.09070  0.01436  -0.1240  0.9015 -8.470 0.0124
1 -9.780**  0.08214  0.01432 2.114 0.0359 -8.481 0.0223
0 -10.79%%  0.20746  0.01446  -8.467 0.0080
1 * og ** forkaster random walk ved hhv. 5 % og 1 % signifikansniva.
2 Fglgende utvalg ble brukt: 1999-02-01 - 2014-09-01

Tabell A.2: ADF-test pa realrentedifferansen
D-lag t-adf ) o t-ay t-prob AIC F-prob
11 -2.004%  0.59936  0.004695 -6.366 0.0000 -10.66
10 -3.127%%  0.32066  0.005227 0.6358 0.5258 -10.45 0.0000
9 -3.068**  0.35105  0.005218 -0.7068  0.4807 -10.46 0.0000
8 -3.334**%  0.31575  0.005210 -1.637 0.1035 -10.46 0.0000
7 -3.940%*  0.22061  0.005236 -0.8478  0.3977 -10.46 0.0000
6 -4.449%%  0.16694  0.005232 -1.757 0.0808 -10.47 0.0000
5 -5.540%*  0.03878  0.005264 1.213 0.2268 -10.46 0.0000
4 -5.492%*% 0.12035  0.005271 -0.6053  0.5458 -10.46 0.0000
3 -6.417*%  0.07785  0.005261 0.7112 0.4779 -10.47 0.0000
2 -6.880**  0.12525  0.005254 -0.8862  0.3767 -10.48 0.0000
1 -8.929%*  0.06187  0.005251 -0.2811  0.7790 -10.49 0.0000
0 -12.70%*  0.04139  0.005237 -10.50 0.0000

1 * og ** forkaster random walk ved hhv. 5 % og 1 % signifikansniva.
2 Folgende utvalg ble brukt: 1999-02-01 - 2014-09-01
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A.2 Tester av renter og inflasjon

Tabell A.3: ADF-test pa relativ endring i oljepris

D-lag t-adf 0] o t-ay t-prob AIC F-prob
10 -4.268**  -0.02623  0.02691  -3.383 0.0009 -7.171

9 -5.214*%  -0.24481 0.02774  0.07571  0.9397 -7.115 0.0009
8 -5.429**  -0.23970  0.02765  -0.7682  0.4434 -7.126 0.0039
7 -6.006** -0.29631 0.02762  1.100 0.2731 -7.134 0.0085
6 -6.050%*%  -0.20423 0.02764  1.176 0.2414 -7.138 0.0117
5 -6.085**  -0.11003  0.02767  1.390 0.1663 -7.142 0.0137
4 -5.979**  -0.01642 0.02774  -0.6169  0.5381 -7.142 0.0125
3 -7.029**  -0.06385 0.02769  1.344 0.1806 -7.151 0.0197
2 -7.236**  0.032164 0.02776  -1.196 0.2333 -7.152 0.0180
1 -9.860**  -0.06277 0.02779  0.5190 0.6044 -7.155 0.0185
0 -13.65%%  -0.02263  0.02773  -7.165 0.0272

1 * og ** forkaster random walk ved hhv. 5 % og 1 % signifikansniva.
2 Folgende utvalg ble brukt: 1999-02-01 - 2014-09-01

A.2 Tester av renter og inflasjon

Tabell A.4: Test av rentelengde, URRP ved OLS

Modell log-likelihood SC HQ AIC
Imnd 533.83642 -5.6234< -5.6439< -5.6578<
3mnd 533.69840 -5.6219 -5.6424 -5.6564
6mnd 533.60691 -5.6210 -5.6414 -5.6554

1 Modeller med 1 maneds renter utmerker seg med hgyest log-likelihood verdi, og lavest
verdi pa informasjonskriteriene.

Tabell A.5: Test av inflasjonsdatering, URRP ved OLS

Model log-likelihood SC HQ AIC
T 533.83642 -5.6234< -5.6439< -5.6578<
e 529.48942 -5.5772 -5.5976 -5.6116

1 7 og 7€ er henholdsvis bakoverskuende forventninger og framoverskuende forventninger.
2 Modellen med bakoverskuende inflasjonsforventninger utmerker seg med hgyest log-
likelihood verdi, og lavest verdi pa informasjonskriteriene.
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