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Sammendrag

I denne utredningen undersgker vi om kronekursen ligger pa sitt fundamentale niva i
tidsperioden 2017-2020, basert pa en estimeringsperiode fra april 2001 til januar 2020. Vi

benytter enkel gkonometrisk metode til & estimere fundamentalnivaet til kronekursen.

Vi begynner utredningen med en grafisk fremstilling av forklaringsvariablene, og analyserer
disse opp mot kronekursen, definert ved konkurransekursindeksen. Deretter gjennomfgrer vi
enkle tester for kjopekraftsparitet ved a teste den norske realvalutakursen for stasjonaritet.
Vi konstruerer videre en vektor feiljusteringsmodell, og estimerer langtidssammenhengen
mellom kronekursen og sentrale fundamentale faktorer. Utredningen undersgker ogsa hvilke
variabler som har signifikante korttidseffekter pa kronekursen. Ved & benytte realiserte
verdier av forklaringsfaktorene, tester vi til slutt hvordan den estimerte korttidsmodellen

predikerer out-of-sample.

Til tross for klare kortsiktige avvik, finner vi at kronekursen tenderer rundt sitt

fundamentale niva i tidsperioden 2017-2020.
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Forord

Denne utredningen markerer en avsluttende del av vart masterstudium, med spesialisering

i finansiell gkonomi ved Norges Handelshgyskole (NHH).

Valg av tema gjenspeiler var felles interesse for valutamarkedene og oppmerksomheten
rundt kronesvekkelsen de senere arene. I arbeidet har vi szerlig dratt nytte av leering fra

emner innen makrogkonomi, gkonometrisk metode og konjunkturanalyse.

Det har veert sveert leererikt og engasjerende a benytte tidsseriedata til & konstruere en
modell for kronekursen, som kan tolkes i en teoretisk sammenheng. Arbeidet har gitt oss
innsikt i hvor tidkrevende og komplekst det er a forske pa bevegelser i valutamarkedet. Vi
syntes likevel vi har oppnadd malsettingen om & undersgke kronens niva de senere arene,

og hva som kan betegnes som kronens fundamentalfaktorer.

Vi gnsker a rette en stor takk til var veileder, Jan Tore Klovland, for godt samarbeid. I
lppet av prosessen, har vi fatt konstruktiv veiledning og innsiktsfulle innspill, basert pa

hans lange erfaring innen internasjonale finansmarkeder, pengepolitikk og valutakurser.

Norges Handelshgyskole

Bergen, juni 2020

Lars Myrstuen Didrik Sylte
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1 Innledning

Valutamarkedet er verdens stgrste finansielle marked og har en enorm innvirkning pa
nasjoner, bedrifter og enkeltpersoners gkonomi. Dette har fgrt til betydelig interesse om
fremtidig valutakursutvikling, hvor aktgrene har som formal & enten unnga fremtidig tap
eller oppna gevinster ved a innga veddemal. Kunnskap om hva som driver valutakursene er
derfor essensielt for & kunne ansla fremtidig valutakursutvikling. Til tross for dette, viser
det anerkjente studiet til Meese og Rogoff (1983) at det er ytterst fa som klarer & forutse
valutakurser. Dette viser de ved at en simpel random walk modell over tid gjgr det minst
like bra, og ofte bedre enn strukturelle modeller. Dette har i en arrekke inspirert til en rekke
forsgk pa a utkonkurrere random walk modellen. Det har derfor blitt publisert utallige
utredninger, der formalet er a enten kunne forklare hvilke fundamentale faktorer som er
sentrale drivere av valutakurser, eller a konstruere en modell med formal om & predikere
valutakursutviklingen. Flertallet av disse studiene ender opp med a ikke kunne konstatere
at den konstruerte modellen er signifikant bedre enn en random walk modell, tilsvarende
Meese og Rogoff. Det er to typer modelleringer som det er vanlig a skille mellom, der
den forste omhandler & benytte virkelige verdier innenfor en valgt tidsperiode. I dette
tilfellet testes modellens forklaringskraft pa samme estimerings-periode som modellen
bygger pa. Dette blir omtalt som en in-sample modell, noe som vi i hovedsak benytter
i denne utredningen. Den andre varianten gar ut pa a forsgke a predikere valutakursen
out-of-sample, som vil si at modellen predikerer valutakursen for perioder som kommer
etter modellens estimeringsperiode. For denne type prediksjoner blir det ofte benyttet

realiserte verdier av forklaringsvariablene, tilsvarende Meese og Rogoff.

Kompleksiteten ved a predikere valutakurser, kan ogsa illustreres i en norsk kontekst. I
Finansavisen 4. januar 2019 predikerte en rekke sjefspkonomer nivaet pa NOK/EUR ved
slutten av 2019. Ved a sammenligne prognosene med faktisk kurs, ser vi at de aller fleste
avviker markant, mens en simpel random walk treffer nsermest, noe som stgtter opp under
funnene til Meese og Rogoff. Funnene har ogsa bidratt til at Statistisk sentralbyra (2019,
s. 19) na legger til grunn uendrede valutakurser i sine prognoser. De poengterer pa en

annen side at det ogsa er stor usikkerhet knyttet til en slik valutakursutvikling.

Det har lenge veert kjent at en gkt (lavere) oljepris gir en sterkere (svakere) kronekurs. Dette



kom spesielt godt fram under oljeprisfallet som bunnet ut i 2016, der ogsa kronekursen
depresierte markant. Det er spesielt interessant a se pa utviklingen etter oljeprisfallet,
hvor oljeprisen har gkt fra et niva pa rundt 20 dollar fatet, til stabilt over 60, mens kronen
ikke har fulgt etter. Det nye svake nivaet til kronekursen har resultert i mye spekulering
og flere nye teorier om hvorfor kronekursen ikke har styrket seg sammen med oljeprisen

fra starten av 2017.

De teoriene som har fatt mest omtale i media, omhandler enten et gront skifte, eller at
investorer sgker trygge havner i urolige tider. Teorien om et grgnt skifte, omhandler at
klimaproblematikken har fatt et gkt fokus i de senere arene, der flere gnsker at blant annet
olje og gass skal fases ut og at satsning pa miljovennlig energi skal gkes. Dette resulterer i
at mange forventer at bade aktiviteten og investeringene i olje vil reduseres betraktelig i
arene som kommer, noe som vil medfgre en lavere fremtidig oljeinntekt for Norge. Det har
i dette tilfellet blitt argumentert med at oljeaksjer kan forklare kronekursutviklingen pa
en bedre mate enn den tradisjonelle oljeprisen. Argumentene er at oljeaksjer priser inn
forventninger til utfasing av olje, og dermed ogsa tar hensyn til det grgnne skiftet. Den
andre teorien gar ut pa at investorer flytter pengene sine til sakalte trygge havner i tider
med hgy volatilitet i markedene. Den norske kronen fungerte blant annet ikke som en
trygg havn i perioden etter finanskrisen brgt ut, noe som impliserer at investorer flyttet
pengene sine bort fra norske kroner til fordel for trygge havner. I de siste arene har det
veert flere hendelser som har resultert i at markedene opplever uro og stress, som blant
annet handelskrigen mellom USA og Kina, og prosessen ved & fa Storbritannia ut av EU,

kjent som Brexit. Dette er mulige forklaringer pa kronens svekkelse mot andre valutaer.

Avhandlingen undersgker om de klassiske fundamentale faktorene som tidligere er
benyttet til & forklare kronekursutviklingen, fremdeles er relevant. Som en del av denne
modelleringen, tester vi ogsa om oljeaksjer kan innga som forklaringsvariabel til fordel for
den tradisjonelle oljeprisen for var estimeringsperiode. Forskningsspgrsmalet vi har valgt,
er som folger:

«Avviker kronekursen fra sitt fundamentale niva i tidsperioden 2017-20207»

Vi undersgker om kronekursen avviker fra sitt fundamentale niva, basert pa realiserte
verdier av fundamentalfaktorene fra perioden april 2001 til januar 2020. De klassiske

fundamentale faktorene til a forklare kronekursen, har vist seg a veere: Inflasjonsdifferanse



mot utlandet, rentedifferanse mot utlandet, realinntekt, oljepris og finansiell uro.
Inflasjonsdifferanse er en av byggesteinene i den monetaere modellen og baserer seg pa
teorien om kjgpekraftsparitet, mens rentedifferanse mot utlandet baserer seg pa antakelsen
om udekket renteparitet. Oljepris inngar for a ta hensyn til realgkonomiske sjokk, som
ofte er tilfelle for oljeavhengige land. Finansiell uro skal ta hensyn til hvordan markedet

reagerer pa usikkerhet, og kan knyttes direkte mot diskusjonen av trygge havner.

Neste kapittel i utredningen gar gjennom ulike teorier som danner grunnlaget til den
monetzere valutakursmodellen. I kapittel 3 presenterer vi datagrunnlaget for utredningen,
hvor vi gar inn pa aktuelle forklaringsvariabler, og gjennomfgrer en grafisk analyse mot den
avhengige variabelen. Kapittel 4 gar gjennom den gkonometriske metoden som ligger til
grunn for var modellering av kronekursen. I kapittel 5 presenterer vi det empiriske arbeidet
og fortolkninger av dette. Kapittel 6 undersgker videre en out-of-sample-estimering for
var estimerte modell. T tillegg konstruerer vi en ny modell med kortere estimeringsperiode
og lengre prediksjonsperiode. Til slutt oppsummerer vi avhandlingen med et sammendrag

og en konklusjon i kapittel 7.



2 Teori

I dette kapittelet presenterer vi ulike teorier som til slutt skal danne grunnlaget for en
monetar valutakursmodell. Modellen bygger pa antakelsene om at pengemarkedslikevekt,
kjopekraftsparitet og udekket renteparitet holder. For & forsta modellen og dens holdbarhet,
er det essensielt & dykke dypere i utledningene og empirisk forskning pa de enkelte
bestanddelene. Utledningen av modellen i dette kapittelet bygger pa Frankel og Rose
(1995), men ogsa enkelte henvisninger til Neely og Sarno (2002), ettersom sistnevnte
presenterer en tilsvarende modell. Utledninger av kjgpekraftsparitet og renteparitet bygger

pa henholdsvis Rogoff (1996) og Chinn og Meredith (2004).

2.1 Pengemarkedslikevekt

Den monetaere modellen ble opprinnelig introdusert av Frenkel (1976) og Mussa (1976).
Frenkel (1976, s. 206) diskuterer moneteer tilnserming av valutakursen opp mot tradisjonelle
synspunkter om kjgpekraftsparitet, og viser at en gkning i pengemengden vil gi en
tilsvarende depresiering av valutakursen. Frenkel argumenterer for at dette skal tolkes
som et supplerende element i valutakursteori, og at en gkning i pengemengden vil si
en ekspansiv pengepolitikk. I dagens situasjon hvor inflasjonsstyring er utbredt, kan
dette betraktes som ekvivalent med en rentenedsetting. Mussa (1976, s. 231) forklarer
depresieringen ved at valutakursen tilpasses i likevekt ved tilbud og ettersporsel, og dermed

vil svinge under et regime hvor myndighetene ikke intervenerer i markedet.

Frankel og Rose (1995, s. 1691) starter med pengemarkedslikevekt som et fundament for
valutakursmodellen. De argumenter for at likevekten gir mening, ettersom valutakursen er
den relative prisen pa utenlandsk og innenlandske valuta, og dermed burde bli bestemt av

det relative tilbudet og ettersporselen av valutaene.
m—p=p0y—ai+e (2.1)

m*—p"=py" —ai"+¢&* (2.2)

Hvor m = pengemengde, p = prisindeks, 5 = inntektselastisitet, y = realinntekt (reelt

BNP), o = renteelastisitet, ¢ = nominell rente og ¢ = residual i pengemarkedslikevekt
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(moneteer sjokkvariabel). Variablene som er opphgyd i stjerne (*) representerer utland og

sma bokstaver representerer log-stgrrelser.

Venstre siden av likningene representerer pengeetterspgrsel, mens hgyresiden tilsvarer
pengetilbudet. Det betyr at realpengeetterspgrselen avhenger positivt av inntektsniva
og negativt av renteniva. Ved & anta at likningen er den samme utenlands (2.2) som
innenlands (2.1), og med de samme elastisitetene, kan utrykkene settes sammen og dermed

isolere prisnivaet pa venstresiden pa fglgende mate:
p=p)=m-m")— Bly—y)+a(i—i)—(c—¢) (2.3)

Realrenten ma betraktes som en eksogen variabel pa lang sikt, som bestemmes i det
internasjonale markedet, ettersom modellen implisitt antar perfekt kapitalmobilitet (Neely

og Sarno, 2002, s. 231).

2.2 Kjopekraftsparitet

I arene etter forste verdenskrig ble gullstandarden forkastet med bakgrunn i spekulanters
redsel for at land skulle devaluere sin valutaer. Siden inflasjonen hadde utviklet seg i
forskjellige retninger for ulike land, s& hentet Cassel (1921, 1922) fram igjen teorien om
kjopekraftsparitet, og foreslo at denne kunne benyttes til a sette den relative gullpariteten.

Det skulle altsa beregnes kumulative inflasjonsrater for a finne den ideelle verdien pa

valutaene (Rogoff, 1996, s. 648).

Den generelle tanken bak kjgpekraftsparitet, er at nivaet pa den nominelle valutakursen
ma settes slik at kjgpekraften av én valutaenhet skal veere den samme utenlands som
innenlands, etter at valutaen er vekslet (Taylor, 2003, s. 437). Arbitrasjemuligheter vil
dermed presse prisene mot pariteten, noe som impliserer at den reelle valutakursen ma

tendere mot et konstant likevektsniva.

Bilateral realvalutakurs kan defineres pa fglgende mate:

*

P

hvor SR = realvalutakurs, S = nominell valutakurs, P = prisindeks i hjemland og P* =
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prisindeks i utlandet.

Hvis SR appresierer (depresierer), vil det si at valutakursen styrker (svekker) seg uten at
det gjenspeiles i inflasjonsdifferansen. Teorien om kjgpekraftsparitet kan videre settes opp

som en absolutt og en relativ hypotese.

2.2.1 Absolutt kjopekraftsparitet

Absolutt kjgpekraftsparitet tar utgangspunkt i loven om en pris (LOOP):

pP,=5-pP (2.5)

LOOP sier at prisen pa en bestemt vare z angitt i innenlandsk valuta skal veere lik
spot valutakurs S, multiplisert med prisen pa den samme varen i utenlandsk valuta.
Relasjonens holdbarhet avhenger av at det ikke er friksjoner som transportkostnader, ulike

skattesystemer eller handelshindringer (Rogoff, 1996, s. 649).

Hypotesen om absolutt kjgpekraftsparitet utvider LOOP til a gjelde en representativ

varekurv pa et gitt tidspunkt, noe som gir folgende relasjon for valutakursen:

S = (2.6)

B!

Neely og Sarno (2002, s. 51) presenterer absolutt kjopekraftsparitet som den andre
byggesteinen i den monetaere valutakursmodellen. Poenget er at arbitrasjemuligheter
i varemarkedet mellom land vil bli utlignet av en endring i valutakursen mellom disse
landene. Hvis prisene i utlandet er hgyere enn hjemlandet, vil det oppsta en gkt etterspgrsel
etter varer i hjemlandet, noe som igjen appresierer hjemlig valuta, og dermed gjgr det mer

attraktivt a handle utenlandske varer. Dette forer dermed relasjonen tilbake i likevekt.

Rogoff (1996, s. 650) forklarer at det storste problemet med & teste absolutt
kjgpekraftsparitet, er at det ikke publiseres indekser for en kurv med samme varer i
ulike land. I de fa tilfellene dette gjgres, sa er vektene allikevel forskjellige. Dette stgttes av
Akram et al. (2003), som forklarer at avvikene ogsé kan skyldes ulike beregningsmetoder
i forskjellige land, slik som ulik vektlegging av enkeltvarer. I tillegg nevner de ogsa
transportkostnader og handelshindringer som noe av forklaringen pa avvik fra absolutt

kjopekraftsparitet. Rogoff (1996, s. 650) forklarer videre et problem med at indeksene som
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publiseres ofte er knyttet opp mot et basisar med en basisverdi 100, uten at det er noen

informasjon om eventuelle avvik fra absolutt kjgpekraftsparitet for basisaret.

Balassa (1964) og Samuelson (1964) viste gjennom en utvidelse av teorien, at land
med hgyere produktivitetsvekst har relativt hgyere lgnnsniva enn land med lavere
produktivitetsvekst. De argumenterte for at arbeidere krever hgyere lgnn for gkt
produktivitet, noe som igjen gker det relative prisnivaet. Parasrampuria og Sposi (2015, s.
2) viser hvordan prisdifferansen pa omsettelige varer i all hovedsak vil arbitreres bort, mens
det vil veere en differanse for tjenesteproduksjon. Obstfeld og Rogoff (1996, s. 202) skriver
i denne sammenheng at mye av tjenesteproduksjonen kan defineres som ikke-omsettelige
varer, siden transportkostnadene er sa store i forhold til verdien som tjenesten leverer.
Siden tjenesteproduksjonen normalt utgjor en stor andel av konsumprisindeksene, kan
det argumenteres for at teorien om kjgpekraftsparitet burde ta hgyde for inntekt per

innbygger.

Balassa (1964) og Samuelson (1964) indikerer derfor en mer permanent effekt ved at land
med relativt hgyere produktivitetsvekst over tid, vil oppleve en realappresiering av deres
valuta. Dette kan veere med a forklare hvorfor absolutt kjgpekraftsparitet har sa svak

empirisk forankring.

2.2.2 Relativ kjgpekraftsparitet

Hypotesen om relativ kjgpekraftsparitet krever at relativ endring i nominell valutakurs
skal tilsvare relativ endring i prisnivaet mellom hjemland og utland over tid. Som beskrevet
ovenfor, vil dette tilsvare en konstant realvalutakurs. Taylor (2003, s. 437) skriver at det
vil vaere naturlig a benytte konsumprisindeks eller indeks for engroshandel for & male den

relative endringen i prisnivaet. Hypotesen krever dermed fglgende relasjon:

S P

t

Det vil si at spot valutakurs pa tidspunkt ¢ (S,) kan forklares av spot valutakurs pa
tidspunkt 0 (S,), multiplisert med det relative prisnivaet mellom hjemland og utland pa
tidspunkt ¢, hvor * indikerer utland. Det kreves ogsa at P; tar utgangspunkt i samme

basisperiode som hjemland.
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Ettersom relative stgrrelser er i fokus, vil det veere fornuftig a skrive sammenhengen
pa logaritmisk form (smé bokstaver). Ved & normalisere S til 1, og dermed [nSy til 0,

kommer det fram at hypotesen er en sammenheng mellom s; og det relative prisnivaet:
St = Pt —Pp (2.8)

For & kontrollere om hypotesen holder, kan det testes om den reelle valutakursen fra

likning 2.4 holder seg konstant over tid. Hvis dette er tilfelle, skal folgende relasjon holde:

ASR _AS+AP* AP
SR S P+ P

=0 (2.9)

hvor A representerer endringsform. I motsetning til absolutt kjgpekraftsparitet, viser flere
studier at reelle valutakurser tenderer mot et stabilt niva pa lang sikt (Akram et al., 2003,
s. 47). Pa kort sikt, viser Bjgrnland og Hungnes (2002, s. 9) at den reelle valutakursen
ikke tenderer tilbake til et likevektsniva, noe som er medvirkende til at de beholder

nullhypotesen om at serien er ikke-stasjonaer.

Flere har forsgkt a forklare de kortsiktige avvikene. I tillegg til Balassa-Samuelson effekten,
forklarer Rogoff (1996, s. 652) at relative nominelle priser har veert vesentlig mindre volatile
enn valutakurser. Dette forer til et avvik fra hypotesen om kjgpekraftsparitet, noe som
Dornbusch (1976) forklarer ved at tilpasningshastigheten i vare- og finansmarkedene er
ulike. Rogoff (1996, s. 654) forklarer at denne ulikheten, isolert sett, fgrer til en konvergering
tilbake til likevekt i lgpet av omtrent ett til to ar. Dette kan blant annet knyttes opp mot
at en endring i styringsrenten vil gi full effekt pa inflasjonen etter omtrent to ar (Bank of

England, 1999, s. 162).

Som diskutert ovenfor, er det ikke bare tilpasningshastigheten som er den eneste
forstyrrelsen, men ogsa andre temporaere og mer permanente forstyrrelser. Dette kan veere

noe av grunnen til at konsensus blant flere studier viser halveringstider pa tre til fem ar

(Rogoff, 1996, s. 656).

Akram (2006, s. 707) finner derimot en raskere konvergens tilbake til likevekt i Norge, med
en halveringstid pa omtrent 1.5 ar. Avvik fra kjopekraftsparitet som skyldes nominelle
sjokk, kan tenkes & veere mer kortsiktige enn avvik som skyldes realgkonomiske sjokk.

Intuisjonen er at nominelle sjokk kun fgrer til avvik fra kjgpekraftsparitet med bakgrunn
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i treg tilpasning i varemarkedet, og dermed forventet varighet pa maksimalt ett til to ar.
Realgkonomiske sjokk derimot, slik som mer permanente gkninger i produktivitetsveksten,
vil gke prisene pa ikke-omsettelige varer relativt til omsettelige varer. At Norge har en
relativt apen gkonomi med et sentralisert lgnnsforhandlingssystem, kan veere noe av
forklaringen pa den raske tilbakevendingen i forhold til andre industriland (Akram, 2006,
s. 713-716).

Vi har ovenfor poengtert at et relativt hgyt prisniva i hjemlandet i forhold til utlandet kan
forbindes med en svak valutakurs pa lang sikt. Dette ma ikke forveksles med kortsiktige
betraktninger, hvor publisering av hgye inflasjonstall i hjemlandet vil gi forventninger om
kontraktiv pengepolitikk og en pafglgende appresiering. Forholdet mellom valutakurser og

renteniva, kan forklares nsermere ved & se pa teorier for renteparitet.

2.3 Renteparitet

Renteparitet er den siste delen av den monetaere valutakursmodellen som presenteres,
for vi til slutt setter sammen modellen i neste delkapittel. Renteparitet kan deles inn
i to ulike teorier: Udekket og dekket renteparitet, hvor det er forstnevnte som inngar i
valutakursmodellen. Det er likevel viktig a vite forskjellen pa disse teoriene, for a kunne

skjonne hvorfor det er nettopp udekket renteparitet som inngar.

Grunnmodellen i begge teoriene ser pa et ettarig forhold mellom rentedifferansen til utland
og nominell valutakurs, men forskjellen ligger primeert i hvordan valutakursen utrykkes
om ett ar. Dekket renteparitet benytter posisjoner i terminkontrakter, hvor det altsa ikke

palgper valutarisiko. Ved & korrigere for leddet (1 + i*), si sier dekket renteparitet at

F— s
5 -

renten hjemme (7) skal veere lik renten ute (i*), pluss termintillegget

S

=1+ (1414%) (2.10)
F representerer terminkursen og S spot valutakurs. Det vil si at en plassering i hjemland
til nominell pengemarkedsrente 7, skal gi samme avkastning som a veksle til utenlandsk
valuta i spotmarkedet, plassere til utenlands nominell pengemarkedsrente ¢*, samtidig
som man selger utenlandsk valuta i terminmarkedet for samme tidshorisont. For at

relasjonen skal holde, forutsettes det at rentene er sammenlignbare med tanke pa lgpetid,
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likviditet og risiko. Selv om det ikke er noe garanti for & fa spotkurs om et ar ved a
benytte terminmarkedet, sa sikres plasseringen til en gitt terminkurs i dag, noe som gir
en kurssikret posisjon. Argumentet for at relasjonen skal holde, er at eventuelle avvik og

dermed arbitrasjemuligheter, vil fore relasjonen tilbake til likevekt.

I motsetning til dekket renteparitet, baserer udekket renteparitet seg pa forventninger om
fremtidig valutakursendring, noe som valutakursmodellen tar innover seg. Vi skal senere
vise at valutakursmodellen tar utgangspunkt i en depresiering av spot valutakurs i de
tilfellene hvor det er forventninger i dag om en valutakursdepresiering i neste periode.

Med dette utgangspunktet, gar vi neermere inn pa udekket renteparitet.

2.3.1 Udekket Renteparitet

I likhet med dekket renteparitet, forutsetter udekket renteparitet ingen
transaksjonskostnader (ingen marginer mellom innlan og utlan). I tillegg forutsettes
risikongytrale investorer, noe som underliggende relasjon viser, ved at det ikke er tillagt
en risikopremie. En forenklet relasjon hvor det forutsettes ett ars investeringshorisont,

kan presenteres ved folgende likning;:

i=i 4 (%}_Sﬁ) (1 414%) (2.11)

Variablene utrykker det samme som for dekket renteparitet, men terminkursen er fjernet
til fordel for E} [S;11], noe som tilsier forventningen pa tidspunkt ¢ om spot valutakurs pa
tidspunkt ¢+ 1. I dette tilfellet antar den enkle relasjonen at én periode tilsvarer ett ar. I et
slikt tilfelle vil naturlig nok forventningsleddet veere en ukjent subjektiv stgrrelse. Dette
medfgrer at en investor vil sitte igjen med en apen udekket posisjon hvor det palgper
valutarisiko. Videre danner dette opphav til den forenklede relasjonen som ofte benyttes i

praksis. Relasjonen kan presenteres pa folgende méate, hvor det siste leddet (1 4 i*) utgar:

E,[Siq1] — S

=i+ EtlSm] - S (2.12)
St

Denne relasjonen tilsier at det ikke forventes en ekstra premie for & ga inn i en udekket

posisjon i det utenlandske pengemarkedet. Med andre ord, vil en positiv rentedifferanse

mot utlandet, implisere forventninger om svekkelse av innenlands valutakurs. Poenget er
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at dette gir en valutakurs som skaper likevekt og dermed utelukker arbitrasjemuligheter.

Selv om det har veert enkelte tester! for denne relasjonen basert pa publiserte prognoser
om forventninger i markedet, skriver Chinn og Meredith (2004, s. 412) at dette har hatt
blandede resultater. De skriver videre at udekket renteparitet normalt testes med antakelse
om rasjonelle forventninger i valutamarkedet (E; [S;11] = Si41) og at residualleddet ikke

er autokorrelert, noe som gir fglgende sammenheng:
Str1 = B¢ [Se] + e (2.13)

Relasjonen sier dermed at realisert spot valutakurs om ett ar, er et resultat av dagens
forventninger om spot valutakurs om ett ar, pluss et residualledd (;41). A anta rasjonelle
forventninger i valutamarkedet, vil si & benytte terminkursen som den beste prediksjonen
pa fremtidig spot valutakurs, noe som igjen gjgr dette til en indirekte test av udekket
renteparitet. Det vil si at testen kan knyttes mot dekket renteparitet (MacDonald og
Taylor, 1992, s. 38).

Under disse antakelsene tester Chinn og Meredith (2004, s. 412) udekket renteparitet pa

logaritmisk form med fglgende regresjonslikning:
lnSt+1 — lnSt = o+ B(lt — Z:) + Et (214)

hvor det forventes at 5 =1 og @ = 0, samt at In (1 + z) = z, noe som stemmer rimelig

bra nar det anvendes smé storrelser.

Ved a benytte historiske tidsserier fra 1980-2000 for G7-landene, ble regresjonslikningen
testet pa bade kort og lang sikt?. For alle de korte horisontene, finner de at fem av seks
betakoeflisienter har negativt fortegn med en gjennomsnittlig koeffisient pa -0.8. I de
fleste tilfellene kan de derfor forkaste nullhypotesen om at udekket renteparitet holder,
sett bort fra enkelte tilfeller hvor standardfeilene er veldig store. Dette er i samsvar med
Froot og Thaler (1990, s. 182), som finner en gjennomsnittlig koeffisient pa -0.88. De
skriver videre at det er flere grunner til at relasjonen ikke holder pa kort sikt, blant annet

at risikopremien kan veere tidsvarierende, altsa at en rentegkning kan forbindes med gkt

1 Se Chinn og Frankel (1994).
2 Kort sikt: 3, 6 og 12 maneder. Lang sikt: 10 &r.
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risiko.

Konsensus blant forskere virker & veere at udekket renteparitet holder darlig pa kort
sikt. MacDonald og Taylor (1992, s. 31) nevner seks ulike tilfeller av funn med negativ
betakoeffisient, og at resultatene har veert robuste uavhengig av hvilke estimeringsteknikker

forskerne benyttet.

P& lang sikt finner Chinn og Meredith (2004, s. 416) indikasjoner pa at udekket renteparitet
kan holde noe bedre. De finner fire av seks koeffisienter som ligger nsermere én enn null,
noe som ogsa delvis stottes av Flood og Taylor (1997, s. 281). De finner blant annet en
koeffisient pa 0.596 nar de benytter rentedifferanse for trearige statspapirer for 21 land

over perioden 1973-1992.

Alexius (2001, s. 515) finner ogsa positive betakoeffisienter. Uten a konkludere om
at udekket renteparitet holder pa lang sikt, fremhever hun funnenes forskjell fra de
tradisjonelle funnene pa kort sikt, og papeker samtidig problematikken ved at lange
instrumenter ofte inneholder kupongbetalinger, og dermed ma justeres ved & benytte

durasjonsmal.

En kort oppsummering, er at det finnes klare empiriske bevis pa at udekket renteparitet
ikke holder pa kort sikt, men at derimot pariteten delvis holder pa lang sikt. Det er med

andre ord en tydelig forskjell nar relasjonen testes pa kort og lang sikt.

2.4 Monetaer valutakursmodell

2.4.1 Fleksibel valutakursmodell

Frankel og Rose (1995, s. 1691-1692) setter sammen bestanddelene som beskrevet ovenfor
til en komplett moneteer valutakursmodell, hvor spot nominell valutakurs er definert av
fundamentale faktorer, samt et forventningsledd. Modellen forutsetter at prisene er fullt
ut fleksible, noe som er i motsetning til de kortsiktige empiriske funnene som ble diskutert

under delkapittelet om kjopekraftsparitet.

Ved & ta utgangspunkt likning 2.8, samt et avvik fra kjopekraftsparitet (v), far vi folgende
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likning for spot nominell valutakurs:

s=p—p'—v (2.15)

De setter sa inn den komplette likningen fra pengemarkedslikevekten i 2.3, inn i likning
2.15:
s =(m-m")— Bly—y)+ali—i)—(c—c)—uv (2.16)

Ved a skrive om likning 2.12 pa logaritmisk form, og legge til en risikopremie p, definerer

Frankel og Rose (1995, s. 1692) en modifisert form av udekket renteparitet som dette:

(1 —i") = By (St11 —5) +p (2.17)

Rentedifferansen i likning 2.17 kan dermed settes inn igjen i likning 2.16:

s =(m-—m")— Bly—y")+ak;(sqr1—s)+ap—(e—€") —w (2.18)

Likningen ovenfor kan forenkles ved a definere pengemengde, realinntekt, risikopremie og
residualer som fundamentalfaktorer, og sette forventningsleddet utenfor. Fundamental-
faktorene vil dermed se slik ut: f = (m —m*) — B (y —y*) — (¢ — %) — v + p. Resultatet

av a inkludere fundamentalfaktorene i valutakurslikningen, blir som fglger:

s =f+ aF;(s1— 9) (2.19)

Modellen kan enkelt utvides med andre fundamentalfaktorer, eksempelvis i de tilfeller der
enkeltvalutaer er eksponert mot spesielle naeringer. Det er uansett neerliggende & tenke at
makrogkonomiske ngkkeltall som pavirker konjunkturutvikling og pengepolitikk vil spille

en sentral rolle.

Fra likningen ovenfor, vil en gkning i s tilsi en depresiering av spot valutakurs. Nedenfor
er det gitt en tabell som viser hvordan spot nominell valutakurs reagerer pa ulike sjokk i
gkonomien. Tabellen er listet slik at den viser hvilke effekter som virker depresierende og

hvilke som virker appresierende, med tilhgrende symboler.
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Tabell 2.1: Fortolkning av valutakursmodellen

Depresierende effekt Appresierende effekt
Ekspansiv pengepolitikk i hjemlandet Am >0 | Kontraktiv pengepolitikk hjemlandet Am <0
Kontraktiv pengepolitikk i utlandet Am* < 0 | Ekspansiv pengepolitikk i utlandet Am* >0

Lavere gkonomisk aktivitet i hjemlandet Ay <0 Hgyere gkonomisk aktivitet i hjemlandet Ay >0
Hgyere gkonomisk aktivitet i utlandet Ay* >0 | Lavere pkonomisk aktivitet i utlandet Ay* <0

Hgyere risikopremie for hjemlandet Ap>0 Lavere risikopremie for hjemlandet Ap <0

Forventninger om valutakursdepresiering E;s;11 T | Forventninger om valutakursappresiering E;s;11 |

Ekspansiv pengepolitikk i hjemlandet vil gke prisnivaet og dermed ha en depresierende
effekt gjennom kjgpekraftsparitet (Obstfeld og Rogoff, 1996, s. 528). Hgyere gkonomisk
aktivitet i hjemlandet skal gi gkt ettersporsel etter penger. Isolert sett vil dermed prisene
i hjemlandet falle til pengemarkedslikevekt og hjemlig valuta vil appresiere i henhold til
kjopekraftsparitet (Neely og Sarno, 2002, s. 52).

Med de kortsiktige utfordringene for bade udekket renteparitet og kjopekraftsparitet, vil
det veere naturlig & betrakte dette som en langsiktig modell. Neely og Sarno (2002, s. 52)
fremhever enkelheten ved den fleksible modellen, men at denne hviler pa mange antakelser.
Enkelte av disse har vist seg a holde darlig, spesielt pa kort sikt. De kortsiktige avvikene
har dannet grunnlag for utviklingen av andre modeller, hvor det tas hgyde for treghet i

vareprisene.

2.4.2 Valutakurser med rigide priser (overshooting)

Obstfeld og Rogoff (1996, s. 607) viser at volatiliteten i valutakursen mellom tyske mark
og dollar er veldig hgy i forhold til det relative prisnivaet, og at dette er typisk for land
med apen gkonomi og fleksibel valutakurs. Ved a ta forstedifferansen av tidsseriene blir
denne forskjellen enda mer tydelig. Dette er med pa a forklare hvorfor kjgpekraftsparitet
har blitt testet i sa stort omfang. Bade Isard (1977, s. 943) og Giovannini (1988, s. 57)
finner hgy korrelasjon mellom avvik fra loven om en pris og nominell valutakurs, noe som
indikerer at denne relasjonen ikke er seerlig holdbar. Disse funnene gjor det verdt a se pa

en utvidelse av den fleksible valutakursmodellen.

Fra starten av 60-tallet ble analyser av penge- og finanspolitikk i apne gkonomier, i

all hovedsak basert pa Mundell-Flemming modellen® (Obstfeld og Rogoff, 1996, s. 609).

3 Se Mundell (1963, 1964) og Fleming (1962).
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Med bakgrunn i denne, utviklet Dornbusch (1976) en alternativ modell hvor ekspansiv
pengepolitikk (ved gkt pengemengde) i hjemlandet ikke gir umiddelbar effekt pa prisnivaet,
noe som stemmer bra med Bank of England (1999, s. 162) sine funn om at en endring i
styringsrenten gir full effekt pa prisnivaet etter omtrent to ar. Det vil si, hvis prisnivaet
ikke tilpasser seg likevekt, sa vil uventede sjokk kunne pavirke tilbud og etterspgrsel av

varer.

Gitt at den gkonomiske aktiviteten ikke tilpasser seg med en gang, og dermed heller
ikke prisnivaet, vil ekspansiv pengepolitikk ved lavere renter fore til at valutakursen
depresierer mer enn sitt langsiktige likevektsniva. Neely og Sarno (2002, s. 53) skriver
at valutakursen vil depresiere til det oppnas likevekt med rentedifferansen, det vil si
at det kortsiktige likevektsnivaet tilpasses der udekket renteparitet holder. Dornbusch
(1976, s. 1162) refererer til dette som overshooting-effekten. Jo raskere effekt en ekspansiv
pengepolitikk har pa den gkonomiske aktiviteten og prisnivaet, desto mindre vil denne

effekten veere.

Lavere renter vil i seg selv vaere ekspansivt pa etterspgrselen gjennom den tradisjonelle
rentekanalen i den monetaere transmisjonsmekanismen, men det gir ogsa en vridningseffekt
fra utenlandsk til innenlandsk etterspgrsel, ettersom valutakursen depresierer og dermed
gir lavere relative priser innenlands. Pa lengre sikt, vil den gkte gkonomiske aktiviteten
fore til gkte priser og en appresiering tilbake til likevekt (Dornbusch, 1976, s. 1168). Siden
prisene er rigide, vil en nominell depresiering tilsvare en reell depresiering (Obstfeld og
Rogoff, 1996, s. 616). Med andre ord vil det tilsvare et kortsiktig avvik fra teorien om

kjopekraftsparitet.

I forhold til funnene om kjgpekraftsparitet, kan det virke som denne modellen er noe mer
virkelighetsneer, men empiriske tester viser likevel at begge modellene presterer darlig nar

de testes out-of-sample.

2.4.3 Empirisk forankring

Allerede pa slutten av 1970-tallet indikerte Mussa (1979, s. 10)* hvor vanskelig det kunne

veere & predikere valutakurser, gjennom sitt utsagn:

«The natural logarithm of the spot exchange rate follows approrimately a random walk»

4 Utsagnet var blant annet inspirert av tidligere tester pa fenomenet, utfgrt av Poole (1967a,b).
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Mussa forklarer dette neermere ved & skrive at det vil veere rimelig & anta fglgende

tilneerming mellom to store valutaer:

S¢ = S4_1 + &¢ (220)

Det vil si at logaritmen til spot valutakurs (s;) pa tidspunkt ¢, er lik valutakursen i
foregéende peride (s;—1) og et stokastisk restledd (e;) med konstant varians og forventning
0: Ey(g,,) = 0. Vi har med andre ord en ikke-stasjoneer prosess med fri vandring, hvor
variansen gker linezert som en funksjon av tiden (Wooldridge, 2016, s. 355). Dette er et
spesielt tilfelle av en enhetsrot i en AR(1)-modell, hvor p = 1°. Videre impliserer dette

folgende om forventning til fremtidig valutakurs:

Ei(s,1) =5t (2.21)

Forventningen til neste periodes spotkurs (E;(s,,)) er dagens sportkurs (s;). Dagens
spotkurs blir dermed beste estimat pa neste periodes spotkurs. Random walk modellen
indikerer nemlig at sannsynligheten er like stor for at neste periodes spotkurs appresierer,
som at den depresierer, i forhold til dagens spotkurs. Det er ogsa mulig a inkludere et
driftsledd, for a ta hgyde for at tidsserien trender. Egenskapene vil veere de samme, men

intuisjonen vil bli en trend hvor tidsserien ikke jevlig returnerer til trenden.

Etter at flere hadde testet in-sample-modeller, bestemte Meese og Rogoff (1983) seg for
a teste hvor godt ulike valutakursmodeller presterte out-of-sample, i forhold til en naiv
random walk modell. Med andre ord hvor gode modellene er til & predikere fremtidig

valutakurs. De testet folgende generiske relasjon:

s =agtay (m—m*)+as (y —y*)+az (i —i*)+ay (1 — 7°)+asTB+agT B*+¢ (2.22)

hvor de delte inn relasjonen i tre ulike monetzere modeller. Alle modellene antar likevekt
i pengemarkedet, noe som vil si a;= 1. Den fgrste modellen (Frenkel-Bilson) forutsatte
i tillegg fleksible priser og kjopekraftsparitet, med restriksjonene ay= as= ag= 0. Den

andre modellen (Dornbusch-Frankel), er en overshooting-modell som apner opp for rigide

® AR(1) = Forsteordens autoregressiv modell. Opprinnelig likning med p : Sy = ps;_1 +
er (Wooldridge, 2016, s. 354).
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varepriser, og setter as = ag = 0. Den siste modellen (Hooper-Morton) benytter ogsa
rigide priser, men uten at noen koeffisienter settes lik 0. Variablene er tilsvarende som
diskutert i tidligere delkapitler, sett bort fra m = inflasjonsrate og TB = kumulativ

handelsbalanse.

Meese og Rogoff (1983, s. 11) benytter mean error (ME), mean absolute error (MAE) og
root mean square error (RMSE) til & teste relasjonene opp mot random walk modellen. De

rapporterer kun ME og RMSE, ettersom MAE ga tilnezermet like resultater som RMSE.

De testet 3, 6 og 12 maneder fram i tid, for dollarpriser pa pund, mark og yen, samt en
eksportvektet dollarkurs. Deres hovedfunn var at random walk modellen nesten alltid
ga lavest RMSE for alle tidshorisonter, pa tvers av valutapar. I disse testene fikk de
monetaere modellene til og med fordelen av & benytte realiserte verdier (ikke observerbare

pé prediksjonstidspunktet) av fundamentalfaktorene.

De poengterer at selv om random walk modellen ikke gjor det noe darligere enn
alternativene, sa trenger ikke ngdvendigvis dagens spotkurs a veere en god prediksjon pa

fremtidig valutakurs (Meese og Rogoff, 1983, s. 17).

Disse funnene har i senere tid gitt opphav til at flere har testet out-of-sample prediksjoner
basert pa den monetaere valutakursmodellen. En av disse, er Mark (1995, s. 210), som forst
viser at in-sample prediksjonsevne gker med tidshorisonten, noe som tyder pa at kortsiktig
avvik fra fundamentalverdien utlignes for lengre horisonter. Han benytter kvartalsvis
pengemengde og BNP som fundamentalvariabler, og tester videre out-of-sample ved a
benytte RMSE. Resultatene viser oppsiktsvekkende gode prediksjonsresultater for tyske
mark (DEM), sveitsiske franc (CHF) og yen (JPY) pa lang sikt®. T en utvidelse med flere
modellversjoner tilsvarende Meese og Rogoff (1983), viser ogséd Chinn og Meese (1995) at

enkelte av modellene utkonkurrerer random walk modellen for lengre tidshorisonter.

I etterkant ble metodene og konklusjonene til Mark (1995) kritisert av bade Kilian (1999,
s. 492) og Berkowitz og Giorgianni (2001, s. 81), noe som fgrte til at Neely og Sarno
(2002, s. 61) replikerte funnene til Mark (1995), med enkelte justeringer. De utvidet ogsa
estimeringsperioden med ytterligere tre ar, noe som ga vesentlig darligere resultater for

DEM og JPY pa lang sikt. Dette indikerer med andre ord at de opprinnelige funnene ikke

6 CHF og JPY slar random walk for 1, 4, 8, 12 og 16 kvartaler. DEM slar random walk for 12 og 16
kvartaler. CAD slar random walk for ett kvartal, men er svakere for lengre horisonter.
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var robuste med tanke pa estimeringsperiode.

Neely og Sarno (2002, s. 71) oppsummerer ved & skrive at de monetsere modellene gir en
intuitiv forstaelse, hvor variablene mest sannsynlig pavirker valutakursen. Forenklinger

gir likevel et avvik fra virkeligheten, noe som leder dem til fglgende konklusjon:

«The literature on exchange rate forecasting has shown that the amount of exchange rate

variation explained by monetary models is—at most—small»

Pa en annen side, skriver Rogoff (2002, s. 18) at selv om Dornbusch-modellen ikke
har prestert seerlig bra gjennom empiriske tester, ma det konstateres hvilken innflytelse
modellen har hatt for generelle analyser av internasjonal makrogkonomisk politikk. Poenget
er at modellen gir et intuitivt bilde av mekanismene mellom finans- og varemarkedet, og

ikke at modellen er den eneste forklaringen pa fremtidige valutakurser.

I senere tid har blant annet Cheung et al. (2005, s. 10) gjennomfgrt out-of-sample
prediksjoner med data fra 1983 til ar 2000. Deres funn var i grove trekk ogsa i trad
med tidligere resultater, om at ulike moneteere modeller ikke systematisk kan sla en naiv
random walk modell. De finner at enkelte modeller fungerer bra for enkelte tidshorisonter,

men at disse modellene kan fungere bra pa et valutapar, men darlig for et annet.

I de tilfellene det har blitt funnet positive prediksjonsresultater ved bruk av nyere metoder,
har disse i grove trekk blitt tilbakevist av Rogoff og Stavrakeva (2008) med tanke pa

resultatenes robusthet for estimeringsperiode og testobservatorer.

Det vil med andre ord si at Meese og Rogoff (1983) sine funn er noe av det som fortsatt
star sterkest nar det gjelder prediksjon av valutakurser. Hva som gjgr prediksjon av
valutakurser til en sa vanskelig oppgave, er ikke lett a vite i helhet, men grunnleggende
innsikt i hvordan valutakurser varierer over tid, kan veaere med pa a gi en mer inngaende

innsikt.

2.4.4 News

For & forsta vanskeligheten ved a predikere fremtidige valutakurser, er det viktig a forsta
hvordan bevegelsene i dagens kurser defineres. En av de viktigste innsiktene om nominelle
valutakurser, er at de ma betraktes som en formuespris. Som med andre formuespriser,

avhenger valutakurser av forventninger til fremtidige forklaringsvariabler (Obstfeld og
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Rogoff, 1996, s. 529). I denne sammenheng kan forklaringsvariablene eksempelvis veere
variablene definert ved fundamental-faktoren f i likning 2.19. Det vil dermed si at vi
snakker om forventningene til fremtidig prissetting av valutaen, og er noe av grunnen til at
Mussa (1979, s. 38) argumenterer for at «ny informasjon» i valutamarkedet, umiddelbart

vil endre dagens spot valutakurs.

Med bakgrunn i dette, viser Obstfeld og Rogoff (1996, s. 528) hvordan likning 2.19 kan

skrives om for & illustrere denne effekten:

o0

(EGE) Ee e

=0

der a er et tall mellom 0 og 1. Likningen viser dermed at spot valutakurs avhenger av
neddiskontert verdi av fremtidige fundamentalfaktorer, noe som gir innsikt i den kortsiktige
dynamikken i valutamarkedet. Siden 0 < o < 1, sa vil (1%!) < 1, noe som gjor at det

siste leddet oz(p%a)n — 0 nar n — oo.

Med andre ord, vil det si at ny informasjon vil ha mindre effekt pa spot valutakurs, desto

lengre fram i tid informasjonen kommer fra.

Hvilke av fundamentalfaktorene som har sterkest effekt, vil markedsaktgrene til enhver
tid ha en formening om. Det vil veaere naerliggende a tro at, type fundamentalfaktorer og
vektleggingen av disse, vil variere over tid, basert pa endringer i nseringssammensetningen
i ulike land. Et eksempel kan veere at hvis oljesektoren i Norge far mindre innflytelse, vil

dette fgre til at markedsaktgrene ville tillagt denne faktoren mindre vekt i fremtiden.

Ved a anta at markedene er effisiente, hvor all offentlig informasjon er reflektert i prisene,

vil «ny informasjon» defineres pa fglgende mate:
newsy — ft — Et—l[ft] (224)

Det vil si at informasjon om fundamentalfaktoren (f) pa tidspunkt ¢, i forhold til perioden

for, tilsvarer den nye informasjonen, som igjen pavirker valutakursen.

For & predikere valutakurser bedre enn en naiv random walk, ma fundamentet som
prediksjonen bygger pa, ha tilgang til bedre informasjon enn den informasjonen som

markedet til enhver tid baserer seg pa.
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Flatner og Xu (2015, s. 3) undersgker hvilke makrogkonomiske ngkkeltall den norske kronen
reagerer sterkest pa, ved a benytte hgyfrekvente intradaglige data. Dette gjor at de kan
observere svingninger de fgrste 15 minuttene etter publisering av ny informasjon. De finner
at de storste utslagene skjer etter rentebeslutninger fra Norges Bank og nye konsumpristall.
Ettersom dette er kortsiktige effekter, finner de at hgyere konsumpristall appresierer
kronen. Intuisjonen bak dette, er at det oppstar forventninger om renteheving for & dempe
gkonomien, og dermed en appresiering av kronen. Av realgpkonomiske indikatorer, finner

de at informasjon om BNP gir storst utslag.
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3 Data og variabler

I dette kapittelet presenterer vi de mest aktuelle variablene for & svare pa
forskningsspgrsmalet. For a danne et grunnlag for hvorfor disse variablene inkluderes
i den videre analysen, kommer vi ogsa inn pa enkelte alternative variabler. Vi har
benyttet manedlige observasjoner til fordel for kvartalsvise, med gnske om & ta opp
de raske tilpasningene i rente- og valutamarkedet, tilsvarende Bjgrnland og Hungnes
(2002, s. 15). Estimeringsperioden er satt fra april 2001 til januar 2020, noe som
tilsier 226 observasjoner og en periode med sammenhengende pengepolitisk regime, altsa
inflasjonsstyring. Appendiks A1l presenterer kilder og detaljer for de ulike datasettene som
er benyttet i analysen, og kommenteres derfor ikke spesifikt i dette kapittelet.

For grafer som inkluderer konkurransekursindeksen, har vi valgt & snu skalaen for denne
variabelen, ettersom en hgyere verdi tilsvarer en svakere krone. Denne analysen bygger for
gvrig pa antakelsen om at det ikke er sesongkomponenter i valutakurser. For forklarings-
variabler som inneholder sesongkomponenter, har vi derfor valgt a benytte tidsserier hvor

dette er justert for.
Konkurransekursindeksen

Kronekursen er ingen entydig bestemt stgrrelse, den avhenger av hvilke valutaer som
males mot kronens verdi. Den internasjonale verdien til kronen kommer fgrst fram nar
den blir malt opp mot et sett av andre valutaer (Bernhardsen og Rgisland, 2000, s. 187).
En mye brukt metode for a finne en relativ verdi pa den norske kronekursen, er a benytte
konkurransekursindeksen (KKI). Indeksen viser verdien av den norske kronen mot Norges
25 viktigste handelspartnere. Kursen beregnes som et geometrisk gjennomsnitt veid med
lgpende konkurransevekter, publisert av OECD?. En stigende indeksverdi indikerer at

kronekursen svekkes mot handelspartnerne (Norges Bank, 2018).

En annen metode for a finne den relative prisen pa kronekursen, er a benytte finansielle
vekter, i stedet for handelsvekter. Dette er derimot lite anvendt i empirisk forskning pa
den norske kronen. Med bakgrunn i tilgjengelighet pa data, og konsistens mot tidligere

forskning, velger vi derfor a benytte KKI.

7 Organisation for Economic Co-operation and Development
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Figur 3.1 viser en markant depresiering fra 2013 til 2016, hvor KKI gar fra & tendere rundt

et niva pa 100, til & tendere rundt et nytt niva pa omkring 115.
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Figur 3.1: Historisk utvikling i konkurransekursindeksen

Rentedifferanse (i — i*)

Rentedifferansen er den nominelle pengemarkedsrenten i hjemland ¢, fratrukket den
nominelle pengemarkedsrenten i utlandet ¢*. Vi har valgt a inkludere denne variabelen,
fordi den har en teoretisk forankring, hvor en positiv rentedifferanse intuitivt ma motvirkes
av en kronesvekkelse over tid, for & unnga arbitrasjemuligheter. Som nevnt i delkapittel
2.3, avhenger holdbarheten til denne sammenhengen om relasjonen testes pa kort eller
lang sikt. Ved & holde langsiktige kursforventninger konstant, skriver Flatner et al. (2010,
s. 2) at eventuelle avvik fra udekket renteparitet kan tolkes som en endring i risikopremien
pa norske kroner. En uventet gkning i rentedifferansen, vil pa en annen side bidra til
en styrking av kronekursen. Det vil si at stgrrelsen pa renteelastisiteten ma ansees som
en politisk sensitiv stgrrelse, ettersom pengepolitiske avgjorelser vil pavirke kronen, og

dermed ogsa konkurranseevnen mot utlandet.

Bernhardsen (2008, s. 5) viser at sammenhengen avhenger av hvilket pengepolitisk regime
som er benyttet i analyseperioden. Regimet vil ofte avgjgre om inflasjonen er hgy og
variabel eller lav og stabil, noe som igjen kan veere med pa a forklare hvorfor tester av

udekket renteparitet ngdvendigvis ikke gir samme utfall for ulike estimeringsperioder.

I denne utredningen har Norges Bank formelt benyttet inflasjonsstyring i hele

analyseperioden. Under inflasjonsstyring skriver Bernhardsen (2008, s. 5) at hgyere inflasjon
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og kapasitetsutnytting typisk mgtes ved et hgyere innenlands renteniva, noe som igjen
gir en appresiering av KKI. Dette viser han ved negativ rullerende korrelasjon mellom

forstedifferansen av KKI og rentedifferansen.

Tidligere forskning pa den norske kronen, har i all hovedsak benyttet enten tre- eller
tolvimaneders rentedifferanse. Bade Bernhardsen (2008, s. 12) og Martinsen (2017, s.
3) benytter sistnevnte, for & pa en bedre mate inkludere forventninger om fremtidig
pengepolitikk. Bernhardsen (2008) skriver videre at problemet ved & ikke modellere disse
forventningene, fgrst og fremst kommer til syne nar valutakurser over lengre tidshorisonter
skal predikeres. Med bakgrunn i dette, har vi valgt a benytte tolvmaneders nominell

pengemarkedsrente (swap) for Norge, mens for utlandet har vi konstruert en tilsvarende

rente som skal representere Norges viktigste handelspartnere.

***** Rente Norge
Rente utland
\ oy \

2001 2004 2007 2010 2013 2016

Figur 3.2: Tolvmaneders nominelle pengemarkedsrenter

Figur 3.2 viser at tolvmaneders innenlands pengemarkedsrente fglger utlandets rente rimelig

tett. Innenlands rente har ligget pa et hgyere niva for tilnsermet hele estimeringsperioden,

noe som tilsvarer en positiv rentedifferanse.

For utlandet har vi benyttet renter og tilhgrende KKI-vekter for henholdsvis Euro-omradet
(52.5%), Sverige (16%), Storbritannia (14.2%), USA (8.7%), Polen (4.4%), Japan (2.2%)
og Canada (2%). Selv om det hadde veert ideelt & benytte renter og tilhgrende vekter for
alle de 25 viktigste handelspartnerne, er gevinsten ved a gjore dette sveert liten for det
totale aggregatet. Det er ogsa vanskelig a finne gode representative renter for enkelte av
landene. Denne fremgangsmaten er likevel i trad med Norges Bank (2015) sin beregning

av en felles pengemarkedsrente for utlandet. Forskjellen ligger i at Norges Bank (2015)
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benytter I-44-vekter® for de 7 viktigste handelspartnerne basert pa import til Norge, mens
vi har benyttet siste kjente KKI-vekter for de 7 aktuelle landene, og justert vektene til a

summeres til 1. Dette er med péa & skape konsistens mot den avhengige variabelen (KKI).
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Figur 3.3: Rentedifferanse og konkurransekursindeksen

I trad med tidligere diskusjon om Bernhardsen (2008) sine funn under inflasjonsstyring,
viser Figur 3.3 at en nedgang i rentedifferansen klart kan knyttes med en svakere krone fram
til omtrent 2009. Ovre del av Figur 3.4 viser dette ytterligere ved negativ tolvméaneders
rullerende korrelasjon mellom fgrstedifferansen av variablene for denne perioden. For resten
av grafen ser vi at korrelasjonen i store deler har veert negativ, men Figur 3.3 viser at
dette kan knyttes mot betydelig mindre endringer. Nedre del av Figur 3.4 viser tilsvarende
rullerende korrelasjon, men ved bruk av tremaneders nominelle pengemarkedsrenter,
tilsvarende Bernhardsen (2008, s. 22). Dette viser at ssammenhengen med negativ rullerende
korrelasjon mellom variablene har veert vedvarende for omtrent halve perioden, mens det

kommer fram at det ikke er noe klart mgnster etter dette.

At Norges Bank gkte styringsrenten flere ganger i lgpet av 2019, mens utlandet totalt
sett senket renten i lgpet av aret, kommer fram i Figur 3.3 ved den gkte rentedifferansen

utover i 2019. Likevel svekket den norske kronen seg ytterligere.

8 1-44 er en importveid kursindeks mot Norges 44 viktigste handelspartnere malt i importverdi til
Norge.
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Figur 3.4: Tolvmaneders rullerende korrelasjon mellom Akki og Arentedifferanse

En alternativ mate for a ta opp forventninger om fremtidig pengepolitikk, ville veert
a inkludere bade 3 maneders rentedifferanse og rentebanen 3 ar fram i tid, tilsvarende
Johansen og Pedersen (2017, s. 30). I arbeidet med & finne en foretrukken modell i kapittel

5, tester vi derfor ogsa modeller med denne kombinasjonen.
Oljepris og oljeaksjer

Bernhardsen (2008, s. 5) skriver at gkt oljepris kan gke oljerelaterte investeringer og
ettersporsel etter oljerelaterte aksjer, og derav en appresiering av kronen. Flatner et al.
(2010, s. 7) forklarer at gkte oljeinntekter, som folge av gkt oljepris, vil kunne gke importen
av varer. Dette vil veere til fordel for oppbygging av skjermet sektor pa bekostning
av konkurranseutsatt sektor. Ifslge gkonomisk teori vil en overflytting av ressurser
mellom disse grupperingene kreve en realappresiering av valutakursen. Handlingsregelen
er med pa a dempe behovet for en realappresiering gjennom en gradvis innfasing
av petroleumsinntektene, men trolig vil den ikke kunne skjerme oljeprisens effekt pa
kronekursen helt. Bade Bernhardsen (2008) og Flatner et al. (2010) nevner i tillegg at

markedsaktgrenes rene psykologiske effekter ogsa kan veere med pa a styrke kronen nar
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oljeprisen gker.

Bjornstad og Jansen (2006, s. 47) skriver at det er gnskelig & fa fram forventningene
om fremtidige priser og produksjon. Alternativt kunne derfor gjenveerende verdi av

petroleumsformuen erstattet oljeprisen i modellene, men de skriver videre at det er

betydelig utfordringer med a fange opp dette.

Konsensus i empiriske studier, er at det ofte er liten stgtte for enkle tester av
kjgpekraftsparitet i land som i hovedsak opplever realgkonomiske sjokk. Dette er ogsa
tilfelle for Norge, der gkonomien har gjennomgatt flere vesentlige oljerelaterte sjokk
(Akram, 2006, s. 715). Med andre ord, sa trenger ikke ngdvendigvis realvalutakursen &
veere konstant, nettopp pa grunn av disse sjokkene. Dette stgtter opp under & utvide de

tradisjonelle valutakursmodellene til & ivareta disse sjokkene pa en bedre mate.
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Figur 3.5: Oljepris og konkurransekursindeksen

Figur 3.5 viser at en appresiering av KKI synes & ga sammen med ¢kt oljepris. Oljeprisen
representerer dollarnotert pris per fat pa Brent Blend olje. Fra midten av 2017 kan det

observeres et skille, der ssammenhengen ser ut til a tendere i motsatt retning.

Dekomponering av oljeprisen tilsvarende Akram (2019, s. 9), gir en ytterligere innsikt av
oljeprisens endringer i estimeringsperioden, og er nyttig med tanke pa oljeprisens historiske
sterke pavirkning pa kronekursen. Vi benytter manedlig gjennomsnitt av ukentlige data
fra Federal Reserve Bank of New York (2020), beregnet etter Groen et al. (2013). Figur 3.6
viser logaritmiske storrelser av etterspgrsels- og tilbudssiderelaterte faktorer som forklarer

oljeprisen, hvor tidsseriene er skalert til null i april 2001. Residualene beregnes ved a
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trekke disse komponentene fra oljeprisen, og er dermed den delen som modellen ikke
forklarer. Figur 3.6 viser at etterspgrselssiden totalt sett har bidratt til hgyere oljepris
opptil rundt 110% relativt til starten av estimeringsperioden. Tilbudssiden har bidratt til
hgyere oljepris fram til omtrent oljeprisfallet i 2014, men ender med a bidra til en lavere
oljepris med omkring 90%, relativt sett til starten av estimeringsperioden. Residualene
har bidratt til en hgyere oljepris i hele estimeringsperioden med en svak stigning som tar
seg opp mot 75% mot slutten, relativt til starten av estimeringsperioden. Akram (2019, s.
10) skriver at residualets positive pavirkning kan knyttes mot geopolitisk usikkerhet og
dermed uforutsigbarhet i oljetilbudet. Dette kan sa knyttes mot etterspgrsel som tar inn
over seg et mulig fall i tilbudet. Ved a modellere kronekursen fra 2010-2018, finner Akram
(2019, s. 15) at en gkning i oljepris drevet av bade etterspgrsel og tilbud, har omtrent lik

appresierende effekt pa kronen.
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Figur 3.6: Dekomponert oljepris

Et alternativ til & forklare nedgangen i KKI fra midten av 2017 til 2020, kan veere a
benytte den relative avkastningen til oljeaksjer. Bakgrunnen for dette, er at markedene
ser at olje er viktigere for Norge enn for de fleste andre land, samtidig har aksjekursene
for ansvarlige grgnne selskaper steget, mens oljeaksjene har gjort det darligere. Selv om
den norske kronen ikke er en oljeaksje, kan det argumenteres for at den til en viss grad

prises som den skulle veert det, med bakgrunn i oljens relevans for norsk gkonomi.

Etter inspirasjon fra Harald Magnus Andreassen i Sparebank 1 Markets, har vi derfor
konstruert en tidsserie hvor vi har vi benyttet MSCI World Indexr som referanseniva.

Dette er en bred indeks som inneholder store og mellomstore selskaper fra 23 land. USA
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(63.81%), Japan (8.1%), UK (5.31%), Frankrike (3.69%) og Canada (3.38%) utgjor de
storste vektene, mens de resterende land utgjer den siste andelen (MSCI, 2020b). For &
representere oljeaksjer, har vi benyttet energiindeksen MSCI World Energy Index. Indeksen
er sa godt som utelukkende olje- og gasselskaper og beregnes ut fra 23 land med desidert
storst vekt pa USA (MSCI, 2020a). Den endelige serien er normalisert til 100 i januar

2016, og representerer energiindeksen delt pa den brede indeksen.

For & fa med en mer direkte effekt, er det mulig & benytte en tilsvarende tidsserie av
energiaksjer notert pa Oslo bgrs. Det vil si & se pa den relative avkastningen opp mot
avkastningen pa Oslo Bgrs. For a konstruere en slik tidsserie, har vi benyttet OSE10GI,
som er en energiindeks bestaende av oljerelaterte aksjer pa Oslo Bgrs. Som referanseniva,
har vi benyttet OSEAX, som er en indeks bestaende av alle noterte aksjer pa Oslo
Bors. Tilsvarende den utenlandske tidsserien, er ogsa denne serien normalisert til 100 i
januar 2016, og representerer energiindeksen delt pa den brede indeksen. Poenget med
denne tidsserien, er a fange opp en mer direkte effekt pa kronen. Det vil si effekten av
at utlendinger solgte oljeaksjer notert pa Oslo bgrs nar disse ble mindre attraktive etter

oljeprisfallet, og dermed solgte norske kroner.
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Figur 3.7: Oljepris og energiaksjer

Figur 3.7 viser de nye tidsseriene for oljeaksjer sammen med oljeprisen. Det stgrste
avviket er under finanskrisen, hvor relativ avkastning pa oljeaksjer ikke faller sammen
med oljeprisen. Mot slutten av serien er det ogsa tydelig at den relative avkastningen pa
utenlandske oljeaksjer faller, til tross for at oljeprisen tar seg opp igjen. Denne effekten er

ikke like tydelig for de norske oljeaksjene.
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Figur 3.8 viser at de nye tidsseriene for oljeaksjer beveger seg noe tettere med KKI enn
oljeprisen, utenfor kriser. Dette tilsvarer en mer negativ korrelasjon, ettersom KKI er
konstruert slik at hgyere verdi tilsvarer en svakere krone. Fra midten av 2017 ser det ut
til at den relative avkastningen pa utenlandske oljeaksjer folger KKI noe tettere enn de

norske.
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Figur 3.8: Konkurransekursindeksen og energiaksjer
Realinntekt

Fra den teoretiske moneteere valutakursmodellen i kapittel 2.4, kommer det fram at
realinntekt normalt vil veere forklarende for valutakurser, hvor en gkning i innenlands
realinntekt vil ha en appresierende effekt pa valutakursen. Mark (1995, s. 205) benyttet
kvartalsvis reelt BNP som realinntekt i sin valutakursmodellering, men historisk sett er det
veldig fa land som har publisert manedlige data for BNP. I de tilfellene det gjgres, sa dekker
de dessverre ikke var estimeringsperiode. En tilnserming ville veert a fordele kvartalsvis
BNP pa hver maned i kvartalet, men dette ville skapt problemer ved transformering til
logaritmisk form, ettersom manedene innenfor hvert kvartal ville fatt identiske storrelser

pa nivaform.

Figur 3.9 viser en slik tilngerming pa nivaform. Det er tegn til en sammenheng med den
moneteere valutakursteorien i starten av serien, men denne bryter klart sammen mot

slutten av tidsserien.

Meese og Rogoff (1983, s. 22) valgte en annen tilneerming til realinntekt i sine

valutakursmodelleringer. De benyttet industriproduksjon pa manedsdata, noe vi ogsa har
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benyttet i arbeidet mot en foretrukken modell. Ifglge den monetsere modellen i likning
2.18, er det differansen i realinntekt mot utlandet som er gnskelig a benytte, men i
mangel pa sammenlignbare dataserier for handelspartnerne, analyserer vi denne variabelen

individuelt.
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Figur 3.9: Bruttonasjonalprodukt og konkurransekursindeksen

Figur 3.10 viser et bilde av samvariasjonen mellom de aktuelle kandidatene til & representere
realinntekt. Industriproduksjonens andel av BNP har stadig blitt lavere de senere tiarene,
men korrelasjonskoeffisienten mellom to seriene er allikevel pa 0.81. Dette indikerer at de

folger hverandre tett, men en del av bevegelsene fra midten av 2015 er med pa & dra ned

samvariasjonen.
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Figur 3.10: Industriproduksjon og bruttonasjonalprodukt
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Figur 3.11: Industriproduksjon og konkurransekursindeksen

Figur 3.11 viser noe sammenheng mellom gkt industriproduksjon og en sterkere kronekurs,
noe som er i henhold til den monetaere modellen presentert i delkapittel 2.4.1. Mot slutten

av estimeringsperioden ser det derimot ut som denne relasjonen virker a veere motsatt.

Produksjonsindeksen publiseres pa manedlige data og reflekterer verdiskapning i industri,
olje- og gassutvinning, kraftforsyning og bergverksdrift. Vi gnsker i hovedsak i a se
spesielt pa innenlandsk verdiskapning, som ikke er like utsatt for eksogene sjokk, som for
eksempel en reduksjon i oljeprisen. Vi har derfor valgt & inkludere industriproduksjonen
i analysearbeidet. Industriproduksjon er koblet opp mot BNP ved at en gkning i
industriproduksjonen kan tolkes som en gkt investering, som igjen skal gi en gkning

i BNP.
Prisdifferansen (p — p*)

Prisdifferansen viser forskjellen i prisnivaet mellom hjemland p og utland p*. For a fa
konsistens i modelleringen, har vi valgt a benytte samme vekter som for utenlands rente
nar vi konstruerer prisnivaet for utlandet. For Norge og de andre landene som er medlem
i EU, har de laget en felles malestokk, slik at landene enkelt skal kunne sammenlikne
seg med de andre medlemslandene. Denne indeksen kalles harmonisert konsumprisindeks,
HKPI. For Japan og Canada har vi valgt a benytte ordingere konsumprisindekser, ettersom
de ikke produserer HKPI. Dette vil ikke fa merkbar betydning, med tanke pa at forskjellen
mellom beregningen av HKPI og KPI er marginal for disse landene, samtidig som de

inngéar som et vektet gjennomsnitt. Statistics Bureau of Japan (2020) skriver blant annet
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at de i likhet med andre store land, i hovedsak benytter naveerende internasjonal standard

for & beregne KPI.

Bjgrnland og Hungnes (2002, s. 20) skriver at ulempen med & benytte konsumprisindekser er
at de inneholder merverdiavgift og ikke-omsettelige varer, som er vanskelig & sammenlikne
mellom landene. Engrosprisindekser og produsentprisindekser blir ogsa benyttet for a
teste hypotesen om kjgpekraftsparitet, men ulempen med disse, er at de ofte blir kalkulert

forskjellig pa tvers av land. Vi har derfor valgt a benytte HKPI som mal pa prisnivaet.
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Figur 3.12: Harmoniserte konsumprisindekser

Figur 3.12 viser HKPI for Norge og den vektede konsumprisindeksen, som vi har valgt
a kalle HKPI utlandet. Figuren viser at de trender i samme retning, men at det har
skjedd markante endringer det siste tiaret. Prisveksten i utlandet var relativt hgyere etter

finanskrisen, mens det derimot er en tydelig endring i denne utviklingen etter 2015.
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Figur 3.13: Prisdifferanse og konkurransekursindeksen
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Figur 3.13 viser differansen mellom konsumprisindeksene og KKI. Ut fra grafen observerer
vi at gkt prisdifferanse mot utlandet fgrer til en depresiering av kronen, noe som er i trad
med relativ kjgpekraftsparitet og tidligere empiriske funn, presentert i delkapittel 2.2.2.
Denne sammenhengen kommer spesielt godt fram de siste 5 arene av estimeringsperioden,
hvor prisveksten i Norge har veert hgyere enn utlandet, samtidig som kronekursen har

svekket seg.
Standard and Poor‘s Index 500 (S&P 500)

S&P 500 er en av verdens ledende aksjeindekser og baserer seg pa markedsverdien til de
500 mest omsatte aksjeselskapene ved bgrsene NYSE og NASDAQ. Naug (2003, s. 113)
finner en hgy korrelasjon mellom S&P 500 og KKI i perioden januar 1999 til januar 2003.
Intuisjonen er at et fall i aksjemarkedet fgrer til at investorer plasserer en stgrre andel
av sin portefglje i rentepapirer. Dette kan vises ved Figur 3.14 og Figur 3.3, ved & se pa
de to forste arene i estimeringsperioden. S&P 500 falt, samtidig som rentedifferansen var
klart positiv. Det forte til at investorene gnsket a investere i norske kroner, noe som igjen

appresierte kronekursen.
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Figur 3.14: Standard & Poor’s 500 og konkurransekursindeksen

Figur 3.14 viser at en gkning i S&P 500 kan assosieres med en depresiering av KKI.
Ettersom en hgyere verdi av KKI tilsvarer en svakere kronekurs, vil dette tilsvare en
positiv korrelasjonskoeffisient mellom variablene. Korrelasjonskoeffisienten mellom seriene
er pa hele 0.77. Mye av grunnen til dette kan forklares ved en positiv rentedifferanse for

nesten hele estimeringsperioden, og dermed relasjonen som beskrevet i forrige avsnitt.
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Ved a se pa sammenhengen i krisetider, er det tydelig at sammenhengen er motsatt. Dette
kan blant annet knyttes mot at investorer flykter til valutaer som blir ansett som trygge
havner i perioder nar de finansielle markedene er volatile. Disse valutaene har ofte en
tendens til & styrke seg nar markedsuroen stiger og det er nedgang i aksjemarkedene.
Flatner (2009, s. 4) finner blant annet at japanske yen og sveitsiske franc fungerte som
trygge havner etter finansuroen startet sommeren 2007. Videre finner han at amerikanske
dollar kun hadde denne egenskapen etter Lehman-Brothers konkursen, mens den norske
kronen ikke fungerte som en trygg havn-valuta. Sistnevnte poeng indikeres i Figur 3.14,

ved at S&P 500 faller, samtidig som kronekursen depresierer omkring finanskrisen.
Risikoindikator

Det er som kjent et fenomen at valutaene til sma land ofte svekker seg nar uroen i de
internasjonale finansmarkedene tar seg opp. Ved a inkludere en indikator som tar opp denne
type effekt, gir det oss muligheten til & analysere sammenhengen mellom finansiell uro og
kronekursen. CVIX (Deutche Bank’s currency volatility index) er en global risikoindikator
som maler markedets forventede fremtidige volatilitet for de 9 stgrste valutaparene. CVIX
er beregnet ved a benytte et aritmetisk snitt av prisene pa 3 maneders valutaopsjoner:
CVIX = Z?:l w;vol;, hvor w; representerer vekten til det valgte valutaparet 7, og vol;

representerer implisitt volatilitet (Deutsche Bank, 2007, s. 28).

Eitrheim et al. (1999, s. 231) skriver hvordan opsjoner prises direkte i implisitt volatilitet,
som dermed utrykker markedets forventning til variasjon i valutakursen, malt ved arlig
standardavvik. Alt annet like, vil intuisjonen veere at en hgyere volatilitet gker verdien
av opsjonen. Kjgperens potensielle tap begrenses til prisen pa opsjonen, mens en hgyere
volatilitet gker sannsynligheten for at den europeiske opsjonen vil veere in-the-money nar

opsjonen utlgper, og dermed utgves. Med andre ord, vil kun nedsiden veere begrenset.

En gkning i CVIX indikerer gkt usikkerhet i valutamarkedene. Som tidligere nevnt,
oppfattes ofte den norske kronen som en liten og perifer valuta. Nar usikkerheten i
markedene tar seg opp, og dermed risikoindikatoren gker i verdi, forventes det at den
norske kronen depresierer (Flatner et al., 2010, s. 10). Dette stemmer godt overens med
Figur 3.15, hvor en sterk gkning av CVIX under finanskrisen sammenfaller med en markant
depresiering av kronen. Dette er ogsa med a bygge opp under at den norske kronen ikke

fungerte som en trygg havn nar uroen i de finansielle markedene tok seg opp i dette
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tidsrommet.

Bernhardsen og Rgisland (2000, s. 192) benytter en tilsvarende risikoindikator (GRI),
hvor valutaparene USD/EUR, USD /JPY og EUR/JPY inngar med lik vekt. De finner
signifikante korttidseffekter i sin valutakursmodell for periodene januar 1993 - juli 1997 og
januar 1997 - juli 2000. En prosent gkning i GRI gir en svekkelse av KKI pa henholdsvis
0,1 og 0,4 prosent de to forste ménedene. Flatner et al. (2010, s. 11) viser ogsé hvordan
deres valutakursmodell tar opp variasjonen i kronekursen omkring finanskrisen pa en

bedre mate ved a inkludere denne type risikoindikator.
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Figur 3.15: CVIX og konkurransekursindeksen



36

4 @konometrisk metode

I denne utredningen har vi valgt 4 benytte minste kvadraters metode (OLS)? og en vektor
feiljusteringsmodell som metode til a forklare utviklingen i kronekursen. OLS blir brukt
til & forklare den kortsiktige utviklingen i kronekursen, hvor modellen inneholder bade
korttidsdynamikk og et feiljusteringsledd som tar for seg avviket mellom forrige periodes
KKI og modellert langtidsdynamikk. Feiljusteringsleddet inngar for & ta hgyde for den
langsiktige utviklingen til kronekursen. Totalt utgjer dette en vektor feiljusteringsmodell
som tar for seg bade korttidsdynamikk og langtidsdynamikk i et system. For a sikre at
den endelige modellen fremstar troverdig, gjennomfgrer vi en rekke diagnostiske tester

som presenteres i dette kapittelet.

4.1 Tradisjonell minste kvadraters metode

I kapittel 3 gikk vi inn pa hvilke variabler vi har valgt a inkludere i modellen. Vi benytter
OLS til & se pa de kortsiktige effektene variablene har pa kronekursen. En slik estimering

baserer seg pa fglgende enkle regresjonslinje:

Yi = Po + brxi + 4 (4.1)

Nar det anvendes OLS pa tidsserier, diskuteres det ofte 6 viktige forutsetninger.
Forutsetningene omhandler linearitet i parameterne, ikke perfekt kollinearitet,
forventningen til feilleddet skal veere lik null, homoskedastisitet, ingen autokorrelasjon og

normalitet i residualleddet (Wooldridge, 2016, s. 317-323).

For at vi skal kunne stole pa estimatene til OLS, er det viktig at estimatorene er unbiased.
For at dette skal vaere mulig, ma tidsserien ha linearitet i parameterne. Dette vil si
den avhengige variabelen ma veere en lineser funksjon av de uavhengige variablene og
residualleddet. Tkke perfekt kollinearitet omhandler at ingen av de uavhengige variablene
skal ha en perfekt eller tilneermet perfekt lineser sammenheng. Hvis to eller flere uavhengige
variabler har hgy korrelasjon, vil det kunne oppsta multikollinearitet. Multikollinearitet

kan avhjelpes ved & utelate variabler som korrelerer, eller ved a ha en tilstrekkelig

9 Ordinary Least Squares.
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lang utvalgsperiode (Brooks, 2019, s. 215-216). En av de andre nevnte forutsetningene,
er at forventningen til residualleddet skal veere lik null, gitt de uavhengige variablene.
Denne forutsetningen er kjent som zero conditional mean. Normalitet i residualleddet
vil si at residualene skal veere normaldistribuert, gitt de uavhengige variablene. Denne
forutsetningen er dog ikke avgjgrende for gyldigheten til OLS. Det er verdt a merke seg at
det ikke er en forutsetning at den avhengige variabelen ma veere normaldistribuert. Vi gar

ngyere inn pa forutsetningene om homoskedastisitet og ingen autokorrelasjon i kapittel

4.2.1 og 4.2.2.

Ved & anvende OLS pa datasettet, kan vi estimere regresjonslinjen som passer best til
datasettet. Dette er gjort ved & minimere de kvadrerte avvikene mellom den virkelige
verdien til Y og de estimerte verdien til Y, nemlig Y. Avviket uttrykkes gjennom

residualleddet til likning 4.1, og ser slik ut:

W =Y — i (4.2)

Residualleddet (1u;) ser pa forskjellen mellom de virkelige observasjonene og sammenlikner
opp mot den estimerte regresjonslinjen. Et kjent problem nar en skal estimere en regresjon,
er omitted variable bias, som omhandler & utelate relevante variabler som forklarer den
avhengige variabelen. Disse variablene blir sa lagt til i residualleddet, slik at dette leddet
blir stgrre. Konsekvensen av dette, er blant annet at den kritiske forutsetningen om zero

conditional mean ikke holder, og de estimerte variablene blir dermed biased.

Konstanten, eller skjeeringspunktet til regresjonslinjen, uttrykkes med /73)\07 og forklarer
hvilken verdi den avhengige variabelen ville hatt hvis de uavhengige variablene er lik null.

Skjeeringspunktet er beregnet pa fglgende mate:

Bo=7— BT (4.3)

der ¥ representerer gjennomsnittet av y, og T representerer gjennomsnittet av x.

Stigningstallet til regresjonslinjen er representert ved 31 og sier noe om helningen til

regresjonslinjen. Stigningstallet blir beregnet slik:
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~ Y (@ 7)Y —7)
he Sy (2 —T)° (44)

Stigningstallet er kovariansen mellom den avhengige variabelen og de uavhengige variablene,

delt pa variansen til de uavhengige variablene (Wooldridge, 2016, s. 26).

R-kvadrat forklarer hvor mye av variasjonen i den avhengige variabelen som forklares av

de uavhengige variablene. Metoden for a beregne R-kvadrat er:

o L =9 —D) (45)

~ 2

(s (=7, (5 =)

Som nevnt over, er §; et estimat pa y, og ¥ er det gjennomsnittlige estimatet pa y. En hoy
verdi pa R-kvadrat vil si at mye forklares av modellen. En svakhet ved & bruke R-kvadrat
er at koeffisienten gker automatisk nar det legges til flere forklaringsvariabler, selv om
forklaringsvariabelen ikke forklarer den avhengige variabelen (Wooldridge, 2016, s. 70-73).
En lgsning pa dette, er & benytte justert R-kvadrat (RQ), som tar hensyn til frihetsgrader.
Justert R-kvadrat vil fa en lavere koeffisient hvis forklaringsvariabelen som legges til ikke
forklarer den avhengige variabelen. Det er spesielt viktig & benytte justert R-kvadrat ved
sammenlikning av studier, da de forskjellige studiene kan ha forskjellig antall variabler

inkludert i regresjonene.

4.2 Tidsserieegenskaper

Wooldridge (2016, s. 769) beskriver en tidsserie som: «Data collected over time on one or
more variables». Dette kan knyttes direkte til var oppgave, siden vi benytter flere variabler
hvor observasjonene fordeles over tid. Som en viderefgring av forrige delkapittel, starter vi
med a presentere de to siste forutsetningene for & anvende OLS i en tidsseriesammenheng.
Videre gar vi nsermere inn pa stasjonaritet som en utvidelse av forutsetningen om
linearitet i parameterne. Til slutt presenterer vi den endelige metoden som benyttes

under modelleringen i kapittel 5.
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4.2.1 Heteroskedastisitet

Et annet viktig moment for at OLS estimatoren skal vaere unbiased, er at variansen til
feilleddet (u), gitt de uavhengige variablene, er konstant. Dette er forutsetningen for

homoskedastisitet, som kan skrives pa folgende mate:

Var (wxy, zo, ..., z,) =02 t=12,....n (4.6)

hvor ¢ er relatert til tidspunkt. Hvis datasettet derimot ikke har konstant varians, tyder det
pa at datasettet har problemer med heteroskedastisitet. Hvis residualene ikke har konstant
varians, men et heteroskedastisk mgnster, kan konsekvensen veere at konfidensintervallet

og t-verdiene ikke lenger er gyldige (Wooldridge, 2016, s. 320-321).

Vi benytter i denne utredningen Breusch-Pagan testen for & undersgke om tidsserienes
residualledd har heteroskedastisitet. Denne testen benytter folgende omskrevne

nullhypotese:

E (u2|x1, Ty o.., mn) =F (uQ) =o? (4.7)

Her forutsetter vi at feilleddet har en forventning om zero conditional mean, som gjgr at
vi kan skrive om nullhypotesen. Dette betyr at det kvadrerte feilleddet (u?) ikke skal veere
korrelert med de uavhengige variablene dersom nullhypotesen holder. Vi forventer derfor

at vi har en lineser funksjon som denne:

u? =0g+ 6121 + Oog + -+ + Optp + 0 (4.8)

der v er et feilledd med gjennomsnitt lik null, gitt de uavhengige variablene. Siden u? ikke

direkte er observerbar, ma denne estimeres ved fglgende likning;:

02 =8y + 011 + Soxe + -+ + 0pxy + U (4.9)

Deretter testes F-statistikk for generell signifikans av regresjonen. Dette testes ved folgende

nullhypotese: Hy : 01 = 63 = -+ = 0§, = 0. Hvis nullhypotesen forkastes, er dette en
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indikasjon pa heteroskedastiske residualer (Wooldridge, 2016, s. 250-251).

4.2.2 Autokorrelasjon

Nar en analyserer tidsserier, er det viktig a veere observant pa potensiell autokorrelasjon.
I kapittel 4.1 gikk vi inn pa de ulike forutsetninger for at estimatorene fra OLS skal
veere unbiased, der en av forutsetningene var ingen tilstedeveerelse av autokorrelasjon.

Autokorrelasjon innebeerer at feilleddet er korrelert over tid.

At tidsserien ikke inneholder autokorrelasjon, er uttrykt ved fglgende likning:

Korr (u;, uj) =0, for allei# j (4.10)

Konsekvensen av autokorrelasjon, er at standardavvikene og t-verdiene som OLS oppgir,
ikke blir troverdige. En annen konsekvens, er at residualleddet i dag vil pavirke
residualleddet i neste periode. Nar dette er tilfelle i regresjoner, kan en periode med
over gjennomsnittlig hgy avhengig variabel fgre til at neste periodes avhengige variabel er
feilaktig hgy. Dette kan fore til at regresjonens varians til koeffisientene kan bli undervurdert,

noe som igjen kan fgre til at modellen kan virke mer presis enn den egentlig er.

En av de mest brukte testene for a teste for autokorrelasjon, er Durbin-Watson testen.
Nullhypotesen indikerer at det ikke er autokorrelasjon i residualleddet (Hyp : p = 0), mens
alternativhypotesen indikerer det motsatte (H; : p # 0). En svakhet ved Durbin-Watson
testen, er at den ikke kan teste autokorrelasjon av hgyere orden med flere variabler
samtidig. Dette gjelder for AR-modeller over niva 1, som vi kommer inn pa i kapittel
4.2.4 (Wooldridge, 2016, s. 378-381). P4 grunn av sistnevnte problem, benytter vi Breusch-

Godfrey testen i denne utredningen.

Et eksempel pa dette kan veere, hvis korr (4; — ;1) = 0, mens korr(i; — @;_s) # 0, vil
Breusch-Godfrey testen finne autokorrelasjon, noe Durbin-Watson testen ikke er konstruert
for a gjore. Breusch-Godfrey testen gjennomfgrer en felles test for autokorrelasjon, der
residualleddet (;) og flere av dens laggede verdier testes samtidig. Dette er dermed en

mer generell test for autokorrelasjon, som kan presenteres pa fglgende mate:
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Up = P1Us—1 + PaUi—2 + -+ Priy—r + Uy (4.11)

der det gjennomfares tester opptil r lags og v; ~ N(0,02). Her er nullhypotesen at dagens
feilledd ikke korrelerer med noen av de r tidligere feilleddene (Hy : p1 =0 og Hy : po =0
og ... Hy: p, =0). Alternativhypotesen sier det er korrelasjon mellom dagens feilledd og
noen av r tidligere feilleddene (H;y : p; # 0 og Hy : ps # 0 0g ... Hy : p, # 0) (Brooks,
2019, s. 194-199).

4.2.3 Stasjonaritet

Ved analyse av tidsserier, er det viktig at variablene som benyttes er stasjoneere. En
stasjonaer tidsserie gjenkjennes ved at den har egenskaper som ikke endres over tid, mens
en tidsserie som er ikke-stasjonser har egenskaper som endres over tid. En tidsserie er
stasjoneer hvis folgende relasjoner holder:

1. E(y:) =u

2. var (y) = o?

3. kov(yt, Yesn) = Tn

Dette vil si at gjennomsnittet og variansen er konstant, og kovariansen mellom ¥; og yiip
avhenger kun av distansen h, men ikke tidspunktet for nar observasjonene er gjort. Hvis
én eller flere av de gitte kriteriene endres over tid, har vi per definisjon en ikke-stasjoneer
tidsserie, noe som vil si at tidsserien har en enhetsrot (Wooldridge, 2016, s. 345-346). Det
er altsa viktig & benytte tidsserier som er stasjonere, for a pa en tilfredsstillende mate finne
sammenhengen mellom to eller flere variabler. Hvis forholdet mellom variablene varierer

over perioden, blir det pa en annen side vanskelig & finne den korrekte sammenhengen.

Det finnes er rekke tester for a avdekke om tidsserier er ikke-stasjonsere. Noen av disse
blir presentert senere i kapittelet. Hvis en eller flere av tidsseriene som skal analyseres, er
ikke-stasjonaere, og det gjennomfgres en regresjonsanalyse, kan det forekomme spurigse
regresjoner. Effekten som kan forekomme av en spurigs regresjon, er at enkelte av de
uavhengige variablene forklarer mer av den avhengige variabelen enn det som egentlig
er tilfelle. Resultatet av dette kan veere at enkelte av variablene som i utgangspunktet

har liten forklaringskraft, far en stor forklaringskraft. R-kvadrat og t-statistikken til
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regresjonen kan ogsa bli stor og misvisende. En vanlig grunn til hvorfor dette kan skje, er
fordi en variabel kan ha en trend som drar variabelen i en gitt retning. Det er viktig a
veere klar over at feilleddet ogsé kan vaere ikke-stasjoneert (Studenmund, 2014, s. 403-404).
Hovedregelen sier at hvis det forekommer ikke-stasjonaere tidsserier, ma disse enten justeres

for, eller utelates av modellen.

En tidsserie er ikke-stasjonger hvis den inneholder en deterministisk trend eller stokastisk
trend. I en deterministisk trend endres verdien av tidsserien med en konstant i hver
enkelt periode. Her vil tidsserien bli utsatt for et sjokk, som over tid vil forsvinne, slik at
tidsserien gar tilbake mot normalverdien. En stokastisk trend styres av tilfeldige endringer
og varierer over tid. Dette vil fore til at sjokket ikke vil tendere mot normalverdien over
tid. Den enkleste formen for stokastisk trend, er en random walk prosess. En random walk
er en tidsserie som sier at verdien i neste periode er lik verdien i dag, pluss en endring
som er tilfeldig. Random walk kan ogsa utvides til & inneholde drift, som vil si at den ogsa
inneholder et konstantledd, slik at neste periodes verdi inneholder bade dagens verdi, et

konstantledd og en tilfeldig variabel (Stock og Watson, 2020, s. 582-586).

En deterministisk trend kan bli stasjonaer ved a inkludere en trendvariabel i modellen.
Variabelen vil dermed trekke ut trenden, slik at tidsserien fremstar som stasjonser. Hvis
tidsserien derimot er stokastisk og folger en random walk, sies det at tidsserien er I(1),
og dermed har en enhetsrot. Ved & differensiere tidsserien én gang, vil tidsserien i de
fleste tilfeller bli stasjoneer. I enkelte tilfeller kreves det ytterligere differensieringer for
at tidsserien skal bli stasjoneer (Brooks, 2019, s. 342). En variabel som derimot ma
differensieres n ganger for & bli stasjonser, sies & veere integrert av orden n, I(n) (Hill

et al., 2018, s. 581).

Andre kilder til ikke-stasjoneere tidsserier, er tidsserier som inneholder sesongvariasjon
eller et strukturelt brudd. Sesongvariasjon kan testes for, og elimineres ved a benytte
dummyvariabler, som for eksempel méanedlige dummyer i industriproduksjon og
kvartalsvise i BNP. Funksjonen til dummyvariablene er & trekke ut sesongeffektene fra
tidsseriene som er sesongbetont. Den opprinnelige tidsserien skal da sta igjen som stasjoneer.
Et strukturert brudd, vil si at populasjonsfunksjonen til tidsserien forandrer seg, og at
likevektsverdien endres i lgpet av utvalgsperioden. Tidsserien kan vaere stasjoneer bade

for og etter det strukturelle bruddet, men fordelingen vil ikke veere den samme pa alle
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tidspunkt i utvalgsperioden, sett under ett. Dette forer til at stasjonaritetsforutsetningene
blir brutt. En mate & teste om tidsserien har et brudd, er a teste for diskrete endringer i

regresjonskoeffisientene.

Et brudd kan oppsta pa et gitt tidspunkt som folge av et stokastisk sjokk i makrogkonomisk
politikk. Et eksempel pa dette, er kollapsen av Bretton-woods systemet i 1972, hvor
overgangen fra fast til flytende valutakursregime skapte vesentlig volatilitet i valutakursene.
Alternativt kan tidsserien fa et langsomt brudd over tid, ved enten gradvise endringer
i gkonomisk politikk, eller strukturendringer i gkonomien. Ved a estimere en regresjon
over en tidsperiode med brudd, kan dette medfere koeffisienter som verken representerer
perioden fgr eller etter bruddet. Poenget er at regresjonen vil benytte forskjellige estimater
fra ulike tidsperioder, og dermed estimere en relasjon som gjennomsnittlig representerer
hele estimeringsperioden. I en prediksjonssammenheng vil det naturlig nok veere verst
med brudd mot slutten av estimeringsperioden. Ved kjent bruddtidspunkt, eller mistanke
om brudd pa et gitt tidspunkt, kan nullhypotesen om ingen brudd testes ved fglgende

relasjon:

Yt = Bo + Pryi—1 + 0xi—1 + %D (7) + 71 [De (7) - 1] + 72 [Di (7) - @] +ur - (4.12)

Eksempelet viser en modell hvor lag av y; og x; inngéar som forklaringsvariabler for y,. D; (T)
er en dummyvariabel med verdien 0 fram til og med bruddet, og 1 etter bruddet, hvor
7 representerer tidspunktet for bruddet. Et mulig brudd testes dermed ved en regresjon
tilsvarende likning 4.12, for deretter en F-test med nullhypotesen vo = 7; = 7, = 0°.
Alternativhypotesen vil dermed si at én eller flere av koeffisientene er signifikant forskjellig

fra 0, og dermed indikerer et brudd (Stock og Watson, 2020, s. 589-590).

Nar bruddtidspunktet derimot ikke er kjent, kan det veere fordelaktig a rullere denne testen
over hele estimeringsperioden med ulike bruddatoer. Poenget er a finne det tidspunktet
med hgyest F-verdi og avgjgre om nullhypotesen om ingen brudd, kan forkastes eller ikke!!.

For & unnga ekstremverdier i starten og slutten av tidsserien, er det vanlig estimere testen

10Test for brudd pa et kjent tidspunkt stammer opprinnelig fra Chow (1960), og refereres til som en
«Chow test».

1 Denne utvidelsen av Chow testen blir enkelte ganger referert til som Quandt likelihood ratio(QLR)
statistikk eller supremum-Wald statistikk, med basis i artikkelen Quandt (1960).
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over 70% av estimeringsperioden, ved & unnga de fgrste og siste 15%. Dette forer igjen
til at fordelingen ikke bare avhenger av antall restriksjoner, slik som ved F-statistikk,
men ogsa andelen av den totale estimeringsperioden det estimeres over. Ved a observere
flere utfall samtidig, vil muligheten til & forkast nullhypotesen gke, og det kan dermed
argumenteres for hgyere kritiske verdier enn individuelle kritiske verdier for F-statistikk
(Stock og Watson, 2020, s. 589-592). I analysedelen av denne utredningen kommer vi
derfor tilbake til hvilke kritiske verdier som blir lagt til grunn nar vi gjennomfgrer denne

type tester.

I praksis utgves ulike versjoner av rullerende Chow tester. Disse omtales ofte som Ndown-,
Iup- og Nup Chow tester'?. Ved & benytte 100% estimeringsperiode, kan disse testene
forklares ved en tenkt tidsserie med siste observasjon N, og et bruddtidspunkt 7. Ndown
tester om koeffisientene estimert opptil det rullerende bruddtidspunktet (7) er de samme
som koeffisienter estimert for hele estimeringsperioden. Det vil si en test med avtakende
prediksjonshorisont. 1up tester ett-skritts repeterende prediksjon mot faktisk utfall, hvor
estimeringsperiode (7-+1) og bruddtidspunkt (7) rullerer parallelt. Nup estimeres med fast
bruddtidspunkt 7, hvor koeffisienter opptil dette tidspunktet testes mot koeffisienter for
alle mulige modeller som inkluderer observasjoner fra 7 +1 til N. I motsetning til Ndown,

vil dermed Nup gi gkende prediksjonshorisont.
Dickey-Fuller test

Som tidligere nevnt, inneholder en tidsserie som er ikke-stasjonaer, en enhetsrot. For a
analysere tidsserier, er det viktig a avdekke om tidsseriene er stasjonere eller ikke. En av
de mest brukte metodene for dette, er Dickey-Fuller testen, som baserer seg pa a undersgke
om tidsserien har en enhetsrot (Dickey og Fuller, 1979). Testen tar utgangspunkt i en
autoregressiv modell. For a teste en autoregressiv modell av fgrste orden, kan fglgende

ligning benyttes:
Ayy = Bo + dyr—1 + uy (4.13)
Nullhypotesen sier at tidsserien har en enhetsrot (Hy : 6 = 0), og alternativhypotesen sier

at serien er stasjonger (H; : 0 < 0). Det betyr at hvis vi ikke forkaster nullhypotesen, er

serien ikke-stasjonger og har dermed en enhetsrot (Stock og Watson, 2020, s. 586).

12 Ndown og Nup Chow test omtales ogsa som henholdsvis break-point F-test og Forecast F-test.
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Problemet med standardtesten, er at den kun kan anvendes pa AR(1)-modeller, som ikke
fanger opp eventuell autokorrelasjon. For & inkludere dette i testen, er det vanlig praksis a
utvide testen til a ta hensyn til at en tidsserie kan veere stasjonger rundt en deterministisk
tidstrend. En slik test, er den utvidede Dickey-Fuller testen (ADF)!. ADF-testen tar
utgangspunkt i AR(p)-modeller som inkluderer laggede forstedifferanser av den aktuelle
variabelen. I denne modellen indikerer p antall lags som er benyttet, og ADF-testen kan

skrives som:

Ay = Bo + 0yi—1 + NAY—1 + RAY—2 + -+ Vo1 AYp—pi1 + (4.14)

I denne modellen vil antall lags bestemme hvor mange tidsforsinkede utrykk som kreves
for seriekorrelasjonen i residualleddet er lik null. Nullhypotesen sier at tidsserien har en

enhetsrot, tilsvarende den enkle Dickey-Fuller testen (Stock og Watson, 2020, s. 587).

DF-GLS er en alternativ modifisert to-stegs test, konstruert av Elliott, Rothenberg og
Stock (1996). Skjeeringspunktet og trenden estimeres ved bruk av generalized least squares,
etterfulgt av en vanlig Dickey-Fuller test, der bade skjseringspunkt og tidstrend blir
ekskludert fra regresjonen. For & gjennomfgre testen, ma det spesifiseres maksimalt antall
lags som er hensiktsmessig a inkludere i regresjonen. Hvis det benyttes for mange lags, som
ofte er tilfelle i ADF-testen, blir antall frihetsgrader redusert, fordi behovet for parametere
gker (Stock og Watson, 2020, s. 625-629). I et slikt tilfelle, vil teststyrken for & forkaste
nullhypotesen om en enhetsrot reduseres (Enders, 2015, s. 216). For & ta en avgjgrelse pa
a forkaste nullhypotesen i en DF-GLS-test, blir det benyttet andre kritiske verdier enn i
en vanlig ADF-test. Vi benytter verdier fra Cheung og Lai (1995) med interpolering av
1%-nivaer fra Elliott et al. (1996) i denne utredningen.

4.2.4 AR- og VAR-modeller

For videre lesing kan det veere nyttig & forklare hva en autoregressiv modell (AR) er. En
autoregressiv modell av forste orden, AR(1), forklarer den avhengige variabelen (y;) som en
funksjon av egen lagget verdi (y;_1) pluss et feilledd (g;). Feilleddet skal for gvrig vaere IID14,

som indikerer at hver enkelt tilfeldige variabel skal ha samme sannsynlighetsfordeling som

13 Augmented Dickey-Fuller.
14 Independent and identically distributed.
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de andre variablene og alle variabler skal veere gjensidig uavhengig. Generelt kan modellen
omtales som AR(p)-modell, der p viser til hvor mange lags som modellen inkluderer. Nar
en modell har som formal a kun forklare én variabel, blir den omtalt som en univariat

modell. En univariat modell kan presenteres pa fglgende mate:

Yo = Oyr—1 + ¢ (4.15)

der ¢; er feilleddet ved tidspunkt ¢ (Bjgrnland og Thorsrud, 2015, s. 59). Hvis ¢ < 1, s&
vil serien alltid vende tilbake til gjennomsnittet, og den er stasjonser. Hvis derimot ¢ = 1,

vil det si en random walk modell, som kan skrives pa formen y; = y;_1 + &;.

Generelt er det gnskelig & predikere mer enn kun én variabel, hvor en univariat modell
ikke er tilfredsstillende. Det finnes flere metoder a lgse denne problemstillingen pa, der
en av de er a lage en separat univariat modell for hver enkelt variabel. Dette kan bli en
krevende lgsning hvis antall variabler er mange. Vi benytter en annen lgsning, som gar ut
pa a lage én modell, der vi kan predikere alle gnskelige variabler. En slik modell benevnes
som en vektor autoregressiv modell (VAR), hvor den simple modellen som predikerer en

variabel utvides til en vektor av variabler.

For a forklare VAR-modellen endrer vi litt pa notasjonen av 1, slik at denne vil vaere en
vektor av tilfeldige variabler (K - 1) (Bjornland og Thorsrud, 2015, s. 190). Dermed far vi
far fglgende vektor:

Y= (Y1, -y Ykit) (4.16)

En VAR-modell av orden p kan bli skrevet som:

Ye=p+ Ay Ay e (4.17)

hvor y; er en k-dimensjon vektor av variabler som antas & veere 1(1). p er en vektor av
konstanter i (K - 1) dimensjoner, og A utrykker en koeffisient-matrise som gér fra 1 til
p, der p uttrykker antall lags som inngar i modellen. ¢; er en vektor av residualer med

(K - 1) dimensjoner (Wang, 2003, s. 19).
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4.2.5 Kointegrasjon

Som tidligere nevnt, sier hovedregelen for bruk av tidsserier at det kun skal anvendes
stasjoneere tidsserier. Hvis det derimot anvendes ikke-stasjoneere tidsserier, kan det resultere
i spurigse resultater. Det finnes et unntak fra denne regelen, nemlig hvis to eller flere
variabler deler en liknende stokastisk trend og har en langsiktig sammenheng. Dette

refereres til som kointegrasjon og ble formalisert av Engle og Granger (1987).

Vi kan illustrere kointegrasjon ved & benytte variablene z; og v;. I dette tilfelle representerer
dermed y; en enkeltvariabel, og ikke en vektor av variabler, som var tilfelle i forrige
delkapittel. Variablene er ikke-stasjonaere og begge er integrert av forste orden, I(1).

Sammenhengen mellom variablene er som fglger:

Y = o+ Pry + & (4.18)

I dette tilfellet vil en ogsa forvente at residualleddet er ikke-stasjoneert, siden det er en

linezer kombinasjon av z; og y;. Kombinasjonen er som fglger:

Et =Y — ¥ — 6[[} (419)

Feilleddet (g¢) i likningen over er for gvrig ogsa integrert av fgrste orden. I enkelte
tilfeller kan feilleddet bli kointegrert, fordi variablene x; og y; sine enhetsrotter kansellerer
hverandre. Dette indikerer at selv om tidsseriene kan avvike fra den langsiktige

sammenhengen pa kort sikt, gjennom feilleddet, vil variablene pa lang sikt folge hverandre

(Wooldridge, 2016, s. 580-583).

Kointegrasjon kan ogsa hjelpe til med a forsta forholdet mellom variablene i tidsserien.
Hvis variablene z; og y; er kointegrert, er dette en annen mulighet for & eliminere den
stokastiske trenden i tidsserien. I kapittel 4.2.3 gikk vi inn pa at en kan differensiere
tidsseriene slik at de blir stasjonzere. Kointegrasjon er gjort ved a ta differansen, y; — fx;.
Dette leddet er kjent som feiljusteringsleddet, som gir opphav til feiljusteringsmodellen.
Feiljusteringsleddet er stasjonaert nar variablene er kointegrert, og kan da innga i en

regresjon pa nivaform. Anta at vi har fglgende modell:
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Ayt = Qg + ’YoAth + (SStfl + &¢ (420)

der feiljusteringsleddet tilsvarer: s, 1 = y;_1 — fx,_;. Feiljusteringsleddet skal her korrigere
avvikene fra forrige periode, som vil si at endringen i den avhengige variabelen (Ay;),
avhenger av endringene i den uavhengige variabelen (Az;) og de tidligere verdiene for

yy — Py (Wooldridge, 2016, s. 584-585).
Tester for kointegrasjon

For & benytte modellen, holder det ikke & anta at vi har et kointegrert forhold, dette
ma bevises for at vi skal kunne stole pa at resultatene vi far, ikke er spurigse. I enkelte
tilfeller kan erfaring og gkonomisk teori, i kombinasjon med grafisk analyse, kunne avdekke
om det eksisterer kointegrerte forhold. Det finnes ulike metoder for a undersgke om
det eksisterer kointegrasjon, alt ut fra hvilke spesifikasjoner tidsseriene har. Om vi kan
observere kointegrasjonskoeffisienten (/) til tidsseriene eller ikke, er avgjgrende for valg
av metode. Nar kointegrasjonskoeffisienten er observerbar, er det mulig & benytte en av
Dickey-Fuller testene diskutert i delkapittel 4.2.3 for & undersgke om nullhypotesen om
ikke-stasjonaritet kan forkastes. x; og y; er som nevnt kointegrert hvis feiljusteringsleddet

er stasjonaert.

Hvis derimot kointegrasjonskoeffisienten ikke er observerbar, ma vi gjgre et estimat fgr vi
tester for stasjonaritet i feiljusteringsleddet. Engle og Granger har utarbeidet en metode
som bestar av to steg for a finne ut om det er kointegrasjon i modellen. Denne metoden
er kjent som Engle-Granger Augmented Dickey-Fuller test for kointegrasjon (EG-ADF).
Det fgrste steget omhandler & estimere kointegrasjonskoeffisienten ved a kjgre regresjonen
som er representert i likning 4.18 (Engle og Granger, 1987). Det medfplgende estimerte
residualleddet til denne likningen blir: &, = ;1 — th_l. I steg 2 gjennomferes en Dickey-
Fuller test som inneholder en konstant, men ikke har en tidstrend. Testen undersgker
om det er en enhetsrot i residualene (£;). En vesentlig begrensning med testen, er at det
kun kan eksistere ett kointegrert forhold. Modellen vi benytter i denne analysen, bestar
av flere variabler som medfgrer at det kan forekomme flere kointegrerte forhold mellom
variablene (Stock og Watson, 2020, s. 663-667). For a ta hensyn til dette, benytter vi en

mer omfattende test som er beskrevet i neste avsnitt.
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Johansen test

Johansen testen bygger videre pa likning 4.17 fra delkapittel 4.2.4, noe som vil si at y;
i dette tilfellet representerer en vektor av variabler. For a konstruere en Johansen test,

trekker vi fra ;1 pa begge sider av likhetstegnet i likning 4.17. Vi far da fglgende likning:

Ay =p+ 1y + DAy + -+ T 1 Ay pir + &4 (4.21)

5

hvor T =% | A, — T og Iy = =X_, | A;. I er identitetsmatrisen'.

j=i+1
Likning 4.21 er na omgjort til en vektor feiljusteringsmodell, der leddene som er pa
endringsform (A) representerer korttidssammenhengen og leddet pa nivaform representerer
langtidssammenhengen. Iy, ; matrisen er det eneste leddet pa nivaform, som vil si at det
kun er dette leddet som representerer langtidssammenhengen til modellen. Dette er fordi

nar modellen er i likevekt vil alle variablene som er pa endringsform veere lik null (Wang,

2003, s. 19).

Selve testen for kointegrasjon er kalkulert ved & se pa rangen til matrisen (II) via dens
egenverdier. Rangen til matrisen er lik verdien til de egenverdiene som er forskjellig fra
null. En mulighet for a finne rangen til matrisen, er a gjennomfere en mazximum likelithood
test!®. Dette vil si at Iy, ; mé veere enten null eller 1(0). Et unntak fra dette, er tilfeller
der y; allerede er stasjonzer. VAR-modellen har her n variabler, og vi ma dermed avgjore
hvor mange linesere kombinasjoner av variablene i modellen som er stasjonsere. Her er det

tre muligheter:
1. II har rang lik 0, som vil si at r = 0 og dermed er det ingen kointegrasjon. Dette
vil si at det ikke er noen linesere sammenhenger, og samtlige variabler pa nivaform

forsvinner fra likningen.
2. IT har redusert rang, som vil si at 0<r<n og dermed eksisterer det opptil n-1

kointegrerte forhold.
3. II har full rang, som vil si at r = n og alle variablene i modellen er stasjoneere.
Situasjon (2) skal her forklares litt neermere. I dette tilfellet vil antall linesere kombinasjoner
veaere feerre enn antall variabler, og vi ma dermed kontrollere for antall kointegrerte vektorer.

Nar antall variabler gker, vil ogsa potensiale for antall kointegrerte vektorer gke. Ved en

15 Ytterligere utredning av identitetsmatrisen presenteres i Hamilton (1994).
16 Maximum likelihood test er nzermere beskrevet i Johansen (1988).
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situasjon der vi har redusert rang, kan vi dekomponere II til fglgende:

=83’ (4.22)

hvor bade a og [ er matriser av dimensjonene (n - 7). n representerer antall
variabler og r representerer rang. Matrisen [ uttrykker kointegrasjonsvektorene, mens
a uttrykker justeringsparameterne. 3y, tolkes gjerne som et feiljusteringsledd som
skal reversere individuelle avvik blant variablene i de kointegrerte vektorene over tid.
Justeringsparameterne maler hastigheten pa feiljusteringsmekanismen, noe som vil si hvor

lang tid systemet bruker pa & reverseres tilbake til likevekt (Wang, 2003, s. 19).

Ved en eventuell stasjonaritet i 3"y, impliserer det en langsiktig sammenheng mellom 1
eller deler av y;. Ved et slikt tilfelle vil ikke variablene i kointegrasjonsvektorene avvike
fra hverandre over tid, noe som vil si at individuelle avvik fra variablene reverseres over
tid (Brooks, 2019, s. 365-368). Ved et tilfelle der II har redusert rang, kan likning 4.21
utledes slik:

Ayy=p+aof o1 + DAYy + -+ T 1Ay + 64 (4.23)

Likning 4.23 er her omskrevet slik at vi inkluderer den utvidede notasjonen
diskutert ovenfor. Likningen gir uttrykk for informasjon fra bade langtidslikevekten
og korttidsdynamikken mellom variablene. Modellen viser at det pa kort sikt kan veere
betydelige avvik fra likevekt som stammer fra korttidsdynamikken, men pa lengre sikt vil

avvikene reverseres tilbake til likevekt pa grunn av feiljusteringsmekanismen.

Som et illustrativt eksempel, viser vi en modell med 6 variabler tilsvarende modellen vi

presenterer i kapittel 5. Elementene til [I-matrisen kan da skrives som:

11 T2 713 T14 T15 T16
To1 T2 T23 Toq4 To5 T26
731 732 7033 T34 T35 T36
1= (4.24)

T41 T42 T43 T44 T45 T46

T51 Ts2 T53 Tsa T55 Tse

T61 Te2 T3 Teda Te5 Te6
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Hvis rang er 1, blir det 1 kointegrasjonsvektor, slik at a og f blir pa formen (6 - 1):

11

5P

II=ap" = s <511 Bz Bz B Pis 516) (4-25)

14
15

Q16

Vi har na 6 variabler i systemet: y1, y2, y3, Y1, Y5 0g yg. Dermed kan Ily;_; utledes slik:

011 Y1
a2 Y2
o

II = 13 <511 512 513 514 515 516) Y3 (4-26)
Q14 Ya
15 Ys
16 Yo/ ,_4

Likning 4.26 kan videre skrives om til:

a1
12
Q13

II = o (511% Bi2y2  Bisys ﬁ14y4 615y5 516y6>t ) (4-27)

14 -

Q15
Q16

Gitt likning 4.27, er det mulig a finne separate likninger for hver enkelt variabel Ay,.
Det er vanlig & normalisere med hensyn til én spesifikk variabel, slik at koeffisienten
til variabelen i kointegrasjonsvektoren blir satt til 1 (Brooks, 2019, s. 365-368). Ved a

normalisere for variabel y;, far vi fglgende kointegrasjonsledd i likningen for Ay;:

Y+ Yo+ ——Ys+ ——Us+ —Ys + Vs (4.28)
11 11 11

11 11

( B2 B3 B4 Bis Bie )
a1
t—1

I neste kapittel presenteres var empiriske analyse, og der blir nettopp denne modellen

grunnlaget for modelleringen av kronekursen.
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5 Empirisk analyse

Vi skal i dette kapittelet ga gjennom resultatene fra vart empiriske arbeid, hvor vi
fortlgpende forklarer og diskuterer tolkningen av disse. I Appendiks A2 fremstiller vi enkelte
delresultater vi har kommet fram til underveis, men som ikke er viet like mye plass i selve
kapittelet. Kapittelet begynner med enkle tester for kjgpekraftsparitet. Dette er en naturlig
mate a starte analysen pa, hvor vi ser pa utviklingen i realvalutakursen. Vi fortsetter med
a teste for stasjonaritet og dermed se pa variablenes tidsserieegenskaper. Videre bruker
vi kointegrasjonstester til a undersgke det langsiktige forholdet mellom variablene vi har
valgt. Variablene benyttes til & konstruere en vektor feiljusteringsmodell for KKI. Den
langsiktige modellen inngar som et lagget feiljusteringsledd i korttidsdynamikken, hvor
leddet utgjor differansen til forrige periodes KKI. Alle tester og analyser er for gvrig utfgrt
i statistikkprogrammet Stata.

5.1 Enkle tester for kjgpekraftsparitet

Til tross for realgkonomiske sjokk som oljefunn og store svingninger i realoljeprisen i
estimeringsperioden, finner Akram (2006, s. 701) at den handelsveide realvalutakursen har
veert stasjoneer i perioden 1972K1 til 2003K4. Ved & benytte ADF-testen beskrevet
i delkapittel 4.2.3, forkaster ogsd Bernhardsen (2008, s. 3) nullhypotesen om ikke-
stasjonaritet for perioden 1971M3 til 2008M2, med en p-verdi pa 0.02'7. P& en annen side,
er det flere studier'® pa den norske kronen som viser at hypotesen om kjgpekraftsparitet
ikke holder, dog for andre tidsperioder. Med bakgrunn i de ulike utfallene, er det derfor
interessant a gjore en tilsvarende analyse med estimeringsperioden 2001M4 til 2020M1,

ettersom vi da far med oss oljeprisfallet i 2014.

Ved a benytte likning 2.4 fra delkapittel 2.2 og logaritmisk transformasjon, viser Figur
5.1 den méanedlige nominelle og reelle valutakursen, representert ved KKI. Den reelle
valutakursen er dermed den nominelle deflatert med konsumprisutviklingen. Prisnivaet

for utlandet er beregnet med tilsvarende vekter som presentert kapittel 3.

17 P-verdien indikerer sannsynligheten for at nullhypotesen om ikke-stasjonaritet er sann.

18 Fglgende studier beholder nullhypotesen om en ikke-stasjonger realvalutakurs: Bjgrnland og Hungnes
(2002) 1983M1 - 1999M12, Bjgrnland og Hungnes (2006) 1983K1 - 2002K2 og Bjgrnstad og Jansen (2007)
1983K1 — 2006K3.
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Ved a se pa Figur 5.1, kommer det tydelig fram at tidsseriene fglger hverandre tett.
Korrelasjonskoeffisienten for hele estimeringsperioden er pa 0.97, noe som er veldig hgyt.
Dette indikerer at seriene ikke er uavhengige av hverandre pa kort sikt. For a teste
hypotesen om kjogpekraftsparitet, gnsker vi a se om seriene er uavhengige av hverandre
pa lang sikt, noe som impliserer en realvalutakurs som vender tilbake til et konstant
likevektsniva. Ved a se pa realvalutakursen, og dens frie vandring bort fra et likevektsniva
etter 2013, kommer det fram av grafen at realvalutakursen har tydelige tegn pa en

ikke-stasjonaer stokastisk trend.
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Figur 5.1: Logaritmen til nominell og reell konkurransekursindeks

For & teste dette pkonometrisk, har vi benyttet Augmented Dickey Fuller test (ADF)
for enhetsrot (se Tabell A2.1 i Appendiks A2). Antall lags er valgt ved a starte med
12 lags og benytte general-to-specific metode, beskrevet i Enders (2015, s. 216). Testen
bekrefter mistanken ved a beholde nullhypotesen om ikke-stasjonaritet. Ved & definere
kronens fundamentale niva ut fra ren kjgpekraftsparitet, vil med andre ord kronekursen
avvike fra dette nar vi tester for hele estimeringsperioden. At ren kjopekraftsparitet ikke
holder for estimeringsperioden, indikerer at teorien ma utvides for a ta hgyde for ulike
realgkonomiske faktorer. Ved a se pa bade Figur 3.5 og 3.8, kommer det tydelig fram at nar

oljepris og relativ avkastning pa oljeaksjer faller i 2014, sa folger ogsa en realdepresiering.

Tabell A2.1 viser diagnostiske tester, hvor vi kan beholde nullhypotesen om ingen
autokorrelasjon i residualene opptil 2.orden. ARCH-testen viser ogsa at vi kan beholde
nullhypotesen om ingen autokorrelasjon i varians til residualene opptil 2.orden, pa 5%-niva.

Selv om vi ma forkaste hypotesen om normalitet i residualene, ser vi at bade skjevhet og
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kurtose-3 holder seg innenfor -+ /- 1, noe som indikerer at de er rimelig normalfordelte.
Nullhypotesen om ingen utelatte variabler kan beholdes marginalt utenfor 5%-niva. Ved &
teste ulike modeller med lags opptil 12, beholder ogsa disse modellene nullhypotesen om

ikke-stasjonaritet.

Vi har ogsa testet bilaterale realvalutakurser for NOK/EUR, NOK/USD, NOK/SEK,
NOK/PLN, NOK/JPY, NOK/GBP, og NOK/CAD. Resultatene viser at alle beholder
nullhypotesen om ikke stasjonaritet, sett bort fra NOK/SEK og NOK/JPY. Disse to
forkaster nullhypotesen pa 5%-niva, og er dermed stasjonsere (se Tabell A2.2 i A2).
De diagnostiske testene viser at vi ma forkaste nullhypotesen om ingen autoregressiv
betinget heteroskedastisitet for NOK/PLN og nullhypotesen om ingen utelatte variabler
for NOK/JPY pa 5%-niva. Dette er dog valutapar som inngar med en relativt liten vekt i
KKI. Tester for normalitet ma ogsa her forkastes for fem av sju valutapar, men avvikene i
skjevhet og kurtose-3 begrenser seg til + /- 1.28, sett bort fra NOK/PLN og NOK/JPY

hvor kurtose-3 er neer 4.

I Figur A2.1 i Appendiks A2 har vi plottet logaritmen av de reelle og nominelle
valutakursene for alle valutapar, noe som viser en hgy samvariasjon for de aller fleste.
Korrelasjonskoeffisientene er over 0.96 for alle, sett bort fra NOK/PLN (0.89), NOK/SEK
(0.84) og NOK/JPY (0.75), noe som samsvarer med hvorfor vi kan forkaste nullhypotesen

om ikke-stasjonaritet for de to sistnevnte.

5.2 Tester for stasjonaritet

Som det ble nevnt i kapittel 4.2.3, er det en generell hovedregel som sier at det kun skal
benyttes stasjoneere tidsserier. Konsekvensen av a benytte ikke-stasjoneere tidsserier, er at
det kan forekommer spurigse regresjoner, noe som er sveert lite gnskelig. For a teste dette,
benytter vi DF-GLS-testen som ble presentert i kapittel 4.2.3. En fordel med DF-GLS
testen, er at det rapporteres opptil et valgt antall lags, hvor ulike minimeringskriterier
anbefaler antall lags. En vanlig Dickey-Fuller test krever derimot a kjgre hvert lag manuelt.
Vi har valgt & benytte antall lags som minimerer modified Akaike information criterion
(MAIC), hvor maksimalt antall lags er satt til 6. Denne metoden krever pa en annen side at
maksimalt antall lags settes hgyt nok. Vi har derfor testet tilsvarende test med maksimalt

12 lags. Hovedresultatene endrer seg ikke, sett bort fra at enkelte forstedifferensierte
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variabler na kun blir stasjonaere pa 5%-niva.

I Tabell A2.3 i Appendiks A2 presenterer vi resultatene fra DF-GLS-testene vi har utfgrt
pa variablene. Vi begynner med & teste variablene pa nivaform, der alle variabler er
testet med konstant. Dette gjor vi, fordi det ikke er noen grunn til a anta at noen av
variablene har gjennomsnitt lik null. Ut fra resultatene, er det ingen av variablene som
er stasjoneere pa 5% signifikansnivé, verken med eller uten trend. Ettersom ingen av
variablene er trendstasjonacre, vil den videre modellestimeringen gjennomfgres uten trend
i kointegrasjonsleddet. Det kan observeres at testverdiene gker i absoluttverdi nar det tas
hensyn til trend i tidsserier som tydelig trender i en gitt retning. Dette kommer tydelig

fram for bade S&P 500 og industriproduksjon.

Videre i kapittel 4.2.3, er det diskutert at ikke-stasjonaere variabler kan bli stasjoneere ved a
differensiere variablene. Resultatet av testene til de differensierte variablene er presentert i
hgyre del av tabellen. Ut fra tabellen kommer det fram at vi na kun tester uten trend. Dette
er fordi differensieringen fgrer til at den linesere trenden forsvinner. Ut fra tabellen, ser vi
at alle variabler er signifikant pa 1%-nivéa, med unntak av 12 maneders rentedifferanse, som
ikke er signifikant. Dette vil si at alle variablene er stasjongere pa endringsform, med unntak
av rentedifferansen, som beholder nullhypotesen om ikke-stasjonaritet. DF-GLS-testen
for den forstedifferensierte rentedifferansen viser at feerre lags forkaster nullhypotesen
om ikke-stasjonaritet pa 1%-nivé. Vi har videre gjennomfert ytterligere tester av denne

variabelen.

Rentedifferanse testes med ADF og Phillips-Perron tester, hvor det blir benyttet anbefalt
antall lags som minimerer MAIC. Begge testene forkaster nullhypotesen om ikke-
stasjonaritet pa 1%-niva. Vi velger derfor & ga videre med antakelsen om at alle variablene

er stasjongere pa endringsform.

5.3 Kointegrasjon

Som tidligere nevnt, kan vi ende opp med en spurigs sammenheng dersom vi benytter
variabler som er ikke-stasjonsere i regresjonsanalysen. En lgsning pa dette problemet, er
som vi diskuterte i delkapittel 4.2.5, & utnytte eventuelle kointegrerte forhold mellom de
ikke-stasjoneere variablene. Det vil si at variablene har et langsiktig likevektsforhold, og

dermed kan benyttes i regresjonsanalysen. Vi undersgker derfor videre om det eksisterer
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kointegrerte forhold mellom de ikke-stasjonaere variablene fra forrige delkapittel. Verktgyet
vi benytter for a undersgke dette, er Johansen testen, som vi har gjennomgatt i delkapittel

4.2.5.

Johansen testen gjennomfgrer en sakalt trace-test. En slik test gar ut pa a undersgke
hvilken rang II-matrisen har. Nullhypotesen sier at det ikke eksisterer noen kointegrerte
vektorer i matrisen. For a avgjore om nullhypotesen kan forkastes eller ikke, sammenlikner
vi den oppgitte trace-verdien opp mot en gitt kritisk verdi. Hvis trace-verdien er stgrre
enn den kritiske verdien, forkaster vi nullhypotesen. Hvis dette er tilfellet, undersgker
vi om det foreligger én eller feerre kointegrerte vektorer. Dersom vi ogsa kan forkaste
dette, gjennomferes prosedyren pa nytt. Prosessen repeteres til vi ikke kan pavise flere

kointegrerte forhold.

For a finne den foretrukne modellen, benytter vi ulike kombinasjoner av en rekke forskjellige
forklaringsvariabler, og tester modellene for kointegrerte forhold. Vi undersgker modellene
med kointegrerte forhold for signifikante koeffisienter, og om koeffisientene har fortegn og
storrelse som er rimelig i forhold til gkonomisk teori. Tabell A2.4 i Appendiks A2 gjengir

et utvalg kointegrasjonstester vi har gjennomfgrt, det vil si modell 1-10.

Vi begynner analysen med & teste den mest grunnleggende modellen, nemlig
kjopekraftsparitet (modell 1). Denne modellen bestar av KKI og prisdifferansen, og
vi ser om det er et likevektsforhold mellom valutakurs og det relative prisforholdet ved a
teste relasjonen separat. Vi finner ett kointegrert forhold for denne relasjonen, men ved a
lgse ut langtidsrelasjonen ser vi at koeffisienten blir vesentlig hgyere enn teorien skulle
tilsi. Modellen feilestimerer ogsa nivaet pa KKI for store deler av estimeringsperioden.
Basert pa disse resultatene og avvisning av enkle tester for kjgpekraftsparitet i delkapittel
5.1, har vi ikke gatt videre med denne modellen. Bjgrnland og Hungnes (2006, s. 213) og
Bjornstad og Jansen (2007, s. 10-12) konkluderer ogsa med & forkaste hypotesen om ren
kjgpekraftsparitet ved a sette betarestriksjoner og dermed teste relasjonen i et system.
Videre bygger vi pa den rene kjopekraftspariteten ved & inkludere oljepris (modell 2). Vi
tester da en modifisert kjopekraftsparitet, der pariteten kan betinges av andre faktorer, i

dette tilfellet oljeprisen. Vi finner ingen kointegrerte forhold med denne kombinasjonen.

Vi undersgker ogséa for mulige kointegrerte forhold mellom KKI og rentedifferanse (modell

3). Vi undersgker dermed om udekket renteparitet holder ved & teste relasjonen separat.
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Bjornstad og Jansen (2007, s. 6) argumenterer for at investorer krever en kompensasjon for
a holde norske kroner, denne kompensasjonen er lik rentedifferansen pa lang sikt. For vart
datasett finner vi ingen kointegrerte forhold for denne modellen. Bjgrnland og Hungnes
(2002, s. 13) og Bjornstad og Jansen (2007, s. 10-13) finner tilsvarende i sine studier ved &
teste relasjonen i et system. Vi prever sa & inkludere oljepris i modellen (modell 4), slik at
vi tester en modifisert udekket renteparitet. Det eksisterer heller ikke noen kointegrerte

forhold for denne modellen.

Videre tester vi en modell som inkluderer KKI, rentedifferanse og prisdifferanse (modell 5).
Denne modellen tester kjopekraftsparitet sammen med udekket renteparitet. Her finner vi
heller ikke et kointegrert forhold. Det samme resultatet finner vi ogsa nar vi inkluderer

oljepris (modell 6).

Modellene vi hittil har sett pa, sliter med a forklare kronekursutviklingen i perioder med
hgy usikkerhet og finansiell uro. Vi gnsker derfor & inkludere en forklaringsvariabel som
kan fange opp dette. Vi starter med a teste GRI, CVIX og VIX, for & se hvilken som best
kan forklare urolige tider. Med var estimeringsperiode, synes GRI og VIX & vaere sveert
sensitiv i perioder med gkt finansuro. Vi velger derfor a ga videre med CVIX, som virker

a ta opp disse periodene pa en bedre mate.

For & teste kronens bevegelser ved endringer i det amerikanske aksjemarkedet, kan det
vaere interessant a inkludere S&P 500. Som diskutert i kapittel 3, kan dette gi en indikasjon
pa investorenes valg mellom norske kroner og det amerikanske aksjemarkedet. Vi gnsker til
slutt & inkludere industriproduksjon (IP), som skal fungere som en proxy for realinntekt.

Se for gvrig kapittel 3 for neermere forklaring av de ulike variablene.

Vi gar videre med modell 6, og inkluderer CVIX for & fange opp finansiell uro (modell 7).
Her finner vi ingen kointegrert forhold. Ved a i tillegg inkludere IP (modell 8), finner vi ett
kointegrert forhold og modellen far hgy R-kvadrat ved a teste mot faktisk utvikling i KKI.
Ved a studere (-koeffisientene til modellen, kommer det fram at CVIX ikke er signifikant,
prisdifferanse og rentedifferanse er unormalt hgy, og IP far feil fortegn. Sistnevnte vil si at
nar [P gker, vil kronekursen depresiere. Dette bryter med gkonomisk teori, da en forventer
at gkt verdiskapning i Norge forer til appresiering av kronen jf. Tabell 2.1 i delkapittel
24.1.
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Vi gar derfor videre og erstatter IP med S&P 500 (modell 9). Denne modellen gir ogsa
ett kointegrert forhold. Alle variabler er signifikante pa 1%-signifikansniva og alle (-
koeffisienter har en verdi som er i trad med gkonomisk teori. Til slutt inkluderer vi i
tillegg IP (modell 10) og finner et kointegrert forhold. Modellen ser ut til & veere litt mer
presis enn modell 9, spesielt i starten av oljeprisfallet rundt 2014. Modell 10 har i likhet
med modell 8 et problem, nemlig at IP far feil fortegn. Dette bryter som sagt med det vi
forventer fra gkonomisk teori og vi velger derfor a utelate IP fra modellen, og gar videre

med modell 9.

Feiljusteringsmodellen til modell 9 gir folgende S-vektor (standardavvik i parentes):

B = (511 (/fkl) , Bra (i — Z*) , B3 (p - p*) , B (oljepm's) , Bis (cvix) , Bie (8&]9500))

:<11(1), P12(1.4617), [13(—0.8632), [(14(0.0813), [15(—0.1115), 516(—0.1689)>
(0.409) (0.256) (0.012) (0.018) (0.017)

(5.1)

Ved & presentere betavektoren pa denne maten, er det viktig a legge merke til at
koeffisientene inngar med motsatt fortegn. Senere, i delkapittel 5.4.2, har vi lgst ut
KKI pa venstre side og presentert koeffisientene med riktig fortegn i likning 5.4. Ut fra
teorien om relativ kjopekraftsparitet forventes £, lik -1. En metode for & gjennomfare
dette i praksis, er a sette restriksjon pa prisdifferansen, slik at vi tvinger koeffisienten til &
bli lik -1. Det vil si at vi palegger modellen a fglge kjopekraftspariteten pa lang sikt. I
vart tilfelle anser vi koeffisienten til prisdifferanse & veere naer nok, og gar derfor videre
med en modell uten en slik restriksjon. I delkapittel 5.4.1 gar vi grundigere inn pa ulike
versjoner av kjgpekraftsparitet ved a sette forskjellige restriksjoner pa beta-vektoren, og

dermed teste relasjonene i et system.

For hver modell vi har testet, har vi ogsa undersgkt ulike alternativer til enkelte av
variablene, for a se om disse har bedre forklaringsstyrke. For oljepris har vi testet om
modellene blir bedre ved a benytte de ulike indeksene for oljeaksjer eller den dekomponerte
oljeprisen, som ble presentert i kapittel 3. Ingen av disse forsgkene kunne forklare
kronekursen pa en bedre mate enn modell 9 diskutert ovenfor, for var estimeringsperiode.
Det vil si at vi fikk koeffisienter som ikke ble signifikante, eller at koeffisientene ble unormalt

hgye. I flere tilfeller fikk vi heller ingen kointegrerte forhold mellom variablene. For a
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fange opp finansuro testet vi med nevnte GRI, VIX! og CVIX. I tillegg testet vi med
GPRN? i et forsgk pa & fange opp geopolitisk uro. Ved & bytte ut CVIX med en av de
andre variablene, far modellen enten en betydelig hgyere volatilitet eller ikke-signifikante
koeffisienter. Vi testet ogsa rentebane sammen med 3 maneders rentedifferanse jf. diskusjon
i kapittel 3, men denne kombinasjonen virker a gjore modellen mindre presis, i tillegg til
at koeffisientene ikke blir signifikante. Vi har ogsa undersgkt om modellen blir bedre ved
& inkludere Oslo bgrs sin indeks, OSEBX, i stedet for S&P 500, men ogsa her endte vi

opp med en mindre presis modell. Variablene er for gvrig neermere forklart i kapittel 3.

Disse forsgkene viser med andre ord at vi ikke finner noen bedre modell, sa vi gar derfor

videre i modelleringen med modell 9, presentert i likning 5.1.

5.4 Langtidsdynamikk

I dette delkapittelet benytter vi kointegrasjonssammenhengen vi fant i kapittel 5.3. Denne
sammenhengen er benyttet til a utvikle en vektor feiljusteringsmodell for KKI. Med

én kointegrert vektor og seks variabler, gir likning 4.25 fra metodekapittelet fglgende

)
0.112)

Q16

19 Chicago Board Options Exchange volatility index maler implisitt volatilitet av aksjemarkedet, basert
pa S&P 500.

20 Geopolitical Risk Index Narrow er en méanedlig indeks som maler geopolitisk risiko som er utviklet
og oppdatert av Caldara og Iacoviello (2019).

II-matrise:
a1 (k?k"b)
12 (Z )

aff’ = gi Eol]eprzs) (B (kki) , Bra (i —i%) , Brs (p — p*) , Bua (oljepris) , Bis (cviz) , Big (s&p500))
aqs (cviz)
aqe (s&p500)
aqp (—0.102)
19 ( 0014)
— zlli((—(())g?g)) (B (1), P12 (1.462), 13 (—0.863) , B4 (0.081), Bi5 (—0.112), Bi6 (—0.169))
15 ( 0.246
(

(5.2)
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5.4.1 Restriksjoner

Som tidligere nevnt, er det mulig a teste ulike varianter av kjgpekraftsparitet ved a sette
restriksjoner pa betavektoren, og dermed teste relasjonene i et system. Dette gir oss ogsa
muligheten til & se hvordan de gvrige koeffisientene reagerer pa restriksjonene. I tabell 5.1
benytter vi en likelihood-ratio test for & teste nullhypotesen om at restriksjonene er gyldige.
Ikke overraskende ma vi ogsé her forkaste hypotese 1 (H;) om ren kjgpekraftsparitet,
noe som bygger opp under resultatet vi fant i delkapittel 5.1. Vi tester videre en utvidet
kjopekraftsparitet (Hs) med realgkonomiske sjokk, hvor oljeprisen dermed far vandre fritt
i modellen. Vi ser at p-verdien gker noe, men at ogsa denne hypotesen ma forkastes pa
1%-niva.

Tabell 5.1: Testresultater for restriksjoner pa langsiktig kointegrasjonsvektor ()

B (kki) + Bra (i —3*) + Bis (p — p*) + Bra (oljepris) + Bis (cviz) + Big (s&p500)

Hypotese Restriksjoner Estimert beta Test statistikk [p-verdi]
H,: Ren PPP (1,0,-1,0,0,0) (1,0,-1,0,0,0) X2 (5) = 28.46  [0.00]***
Hy: Utvidet PPP 1 (1,0,-1,*,0,0) (1,0, -1, 0.149, 0 , 0) X2 (4) = 1441 [0.01]*
Hy: Utvidet PPP 2 (1,0, -1, % *,0) (1,0, -1, 0.220, -0.243 , 0) X2(3) =9.37  [0.02]**

H,: Tvungen PPP (1, %, -1, % * %) (1, 1.462, -1, 0.077, -0.110 , -0.161) 2 (1) = 0.213  [0.65]

Notat: Utvidet PPP 1 er kjgpekraftsparitet med fritt vandrende oljepris, mens utvidet PPP
2 er kjgpekraftsparitet med fritt vandrende oljepris og risikoindikator. Under kolonnen for
restriksjoner, indikerer * at koeffisienten far vandre fritt i estimeringen, mens under kolonnen for
p-verdi er tilsvarende relatert til signifikansniva: ***1% signifikansniva, **5% signifikansniva,
*10% signifikansniva.

Ved & utvide kjopekraftspariteten ytterligere (Hs), slik at bade oljepris og risikoindikatoren
vandrer fritt i estimeringen, finner vi en ytterligere gkning i p-verdien, men at denne ma
forkastes pa 5%-niva. Vi kan med andre ord avvise ren kjopekraftsparitet og utvidelser
av denne, ved & teste relasjonene i et system. Ut fra disse enkle hypotesene, og ved a
definere dette som kronens fundamentale verdi, vil dermed kronekursen avvike fra dette
nivaet. Ved a se tilbake pa betavektoren i II-matrisen, presentert i likning 5.2, ser vi at de

estimerte koeffisientene i Hy og Hy i Tabell 5.1 far samme fortegn som i den opprinnelige

modellen uten restriksjoner.

Vi har i tillegg estimert en modell (Hy) hvor vi palegger opprinnelig modell 9 & folge

relativ kjopekraftsparitet, samtidig som alle andre koeffisienter far vandre fritt. Her er
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ikke poenget a anse dette som en utvidelse av PPP, men heller & se hvordan de andre
koeffisientene reagerer pa restriksjonen. Ved a palegge modellen a fglge en mer teoretisk
riktig spesifikasjon, observerer vi at koeffisientene holder seg tilnsermet like som for den

opprinnelige modellen uten restriksjon.

For a teste om enkeltvariablene responderer pa avvik fra den langsiktige likevektsrelasjonen,
setter vi enkeltvise restriksjoner pa alfavektoren fra II-matrisen presentert i likning 5.2.
Vi benytter en likelihood-ratio test for & teste om variablene er svakt eksogene, noe som
vil si at vi ikke kan forkaste at hastigheten pa den enkelte justeringsparameteren er lik 0

Enders (2015, s. 394).

Tabell 5.2: Testresultater for restriksjoner pa justeringsparameterne («)

aqq (kki) 4+ ang (1 — %) + aas (p — p*) + aua (olgepris) + ags (cviz) + ase (s&p500)

Variabel Restriksjoner Estimert alfa Test statistikk [p-verdi]
Uten restriksjon (%, %,k 0k k%) (-0.10, 0.01, 0.04, -0.57, 0.25, 0.11) - -

Null respons kki (0, *, %, * % %) x? (1) =3.28 ]0.07]*
Null respons (i—i*) (%, 0, %, * * %) X2 (1) =5.63  [0.02]**
Null respons (p—p*) (¥, *, 0, *, * *) X2 (1) =6.68  [0.01]**
Null respons oljepris (*, *, * 0, *, *) X2 (1)=3.62  [0.03]**
Null respons cviz (*, % 5 %0, %) x? (1) =0.65 ]0.42]
Null respons s&p500 (¥, *, * * * 0) X2 (1) =0.85  ]0.36]

Notat: Under kolonnen for restriksjoner indikerer * at koeffisienten far vandre fritt i estimeringen,
mens under kolonnen for p-verdi er tilsvarende relatert til signifikansnivé: ***1% signifikansniva,
**5% signifikansniva, *10% signifikansniva.

Tabell 5.2 viser at vi kan forkaste nullhypotesen om svak eksogenitet for rentedifferanse,

prisdifferanse og oljepris pa 5%-niva, mens KKI kun kan forkastes pa 10%-niva. CVIX og
S&P 500 fremstar som svakt eksogene.

Ved a se pa fortegnene til alfakoeffisientene, kan vi se om de enkelte bidrar til a fore
feiljusteringen mot likevekt?!. Alfakoeffisientene sier videre noe om variablenes respons i
de tilfellene KKI avviker fra sin fundamentalverdi. Fortegnene kan ogsa evalueres ved a
undersgke om responsen gir mening i forhold til gkonomisk teori. a7 bidrar i riktig retning

i det den forventes a veere negativ. Intuisjonen er at, i de tilfellene kronekursen er svakere

21 Vi vil gjerne takke Qaisar Farooq Akram i Norges Bank for bidrag til fortolkning av alfakoeffisientene.
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enn det fundamentalverdien tilsier, sa skal den styrke seg mot sin langtidssammenheng.
Det vil si at den skal bli mer negativ, ettersom en lavere verdi tilsvarer en sterkere krone.
a9 bidrar ogsa i riktig retning, i det den er positiv. Ved en svak kronekurs i forhold til
fundamentalverdien, er en mulig tolkning at konkurranseevnen mot utlandet bedres, noe
som normalt tilsier gkt nettoeksport. I tillegg vil import bli mindre attraktivt, og vi far en
vridning over til norske varer. En siste effekt, er at en svak krone medfgrer at importere
varer blir dyrere. Isolert sett, tilsier dette hgyere importert prisvekst, ettersom importens
andel av konsumprisindeksen utgjor om lag 30%. Totalt sett vil dette pa sikt bidra til
hgyere inflasjon og en kontraktiv pengepolitikk ved hgyere innenlands rente. Isolert sett vil
dette tilsi en gkt rentedifferanse mot utlandet, og derav riktig fortegn pa alfakoeffisienten.
a1z er ogsa positiv, noe som vil si at den har riktig fortegn. Her er intuisjonen at en for
svak krone i forhold til fundamentalverdien vil fgre til en gkning i prisnivaet, noe som er

konsistent med fortolkningen av a;s.

Det vil ikke veere rimelig & anta at a4, aj5 0g ajg skal respondere pa avvik i den
norske kronekursen. Poenget er at den norske kronen har for liten gjennomslagskraft
i den internasjonale gkonomien til at det vil veere rimelig & anta at internasjonale
variabler som oljepris, CVIX og S&P500 skal respondere pa kronens avvik fra dens
langtidssammenheng. Vi har derfor gatt videre i utredningen med a sette nullrestriksjoner
pa disse alfakoeffisientene, noe som vil si at de blir hindret i & respondere pa

feiljusteringsleddet.

For a danne et bilde av stabiliteten til feiljusteringsmekanismene i alfavektoren uten
restriksjoner, har vi estimert rekursive estimater av alfakoeffisientene med en utgangsmodell
pa 60 observasjoner fra 2001M4 til 2006M3. Basert pa diskusjon ovenfor om internasjonale
variabler sin respons pa avvik i kronekursen, vil det veere naturlig a kun legge vekt pa
estimatene i den gvre delen av Figur 5.2. Vi ser at koeffisientene er noe mer ustabile i
starten av rekursjonsperioden, noe som er forventet med tanke pa den relativt sett kortere
estimeringsperioden. Det er verdt a merke seg at aq; stort sett har holdt seg negativ
over hele perioden, mens a5 har veert positiv for store deler av perioden. a3 derimot,
gar fra negativ til positiv rundt starten av 2014, noe som vil si at prisdifferansen sin
respons fra avvik i KKI, kun har en gkonomisk fortolkning for de siste seks arene av

rekursjonsperioden.
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Figur 5.2: Rekursive estimater av alfakoeffisienter (+/- 2 standardavvik)

I neste delkapittel presenterer vi den foretrukne langtidslgsningen i denne modelleringen.
Det vil si at vi far en ny betavektor hvor det er satt nullrestriksjoner pa a4, ai5 0og age,

som diskutert ovenfor.

5.4.2 Langtidslgsning

Med nullrestriksjoner pa a4, aq5 og g 1 alfavektoren fra likning 5.2, estimerer vi
en ny betavektor som danner grunnlag for feiljusteringsleddet, representert med z;_;

(standardavvik er oppgitt i parentes):

2y = kkip_q — 34869+ 1.5347(i'2 —i"12), . — 1.0238(p — p"),_,

(0.4099) (0.2564)
(5.3)

+ 0.0590(oljepris), ; — 0.0878(cviz), ;, — 0.1637(s&p500), ,
(0.0123) (0.0180) (0.0175)

Bernhardsen og Rgisland (2000, s. 190) beskriver en slik modell som en likevekts-
justeringsmodell. Likevektskursen er den valutakursen som impliserer intern og ekstern
balanse i gkonomien. Det vil si valutakursen alltid beveger seg mot en likevekt, men
at det i perioder vil veere avvik fra likevekten, grunnet korttidsdynamikken. Avvikene
fra langtidslgsningen blir for gvrig justert med styrken til verdiene til koeffisientene i
hver periode. Det blir feil & anta at feiljusteringsleddet er en likevektskurs i direkte
forstand, siden vi ikke har modellert hele gkonomien. Det er derimot vanlig & anta at

valutakursen beveger seg mot likevekt pa lang sikt. Langtidsmodellen vil dermed i en viss
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forstand kunne anses som en likevektskurs, slik som Bernhardsen og Rgisland diskuterer.
Feiljusteringsleddet er lagget med en periode slik som vi diskuterte i delkapittel 4.2.5, og

leddet viser i hvilken grad kronekursen avviker fra den langsiktige likevektskursen.

Ved & omrokere variablene i feiljusteringsmodellen, far vi fglgende modell for KKI, hvor
dermed koeffisientene inngar med riktig fortegn. Dette representerer langtidslgsningen, og

tidsnotasjonen er derfor utelatt (standardavvik oppgitt i parentes):

kki = 3.4869 — 1.5347(i'2 — *12) + 1.0238(p — p*) — 0.0590(oljepris)

(0.4099) (0.2564) (0.0123)
(5.4)
+ 0.0878(cvixz) + 0.1637(s&p500)
(0.0180) (0.0175)
For en grafisk illustrasjon, har vi plottet langtidslgsningen opp mot KKI:
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Figur 5.3: Estimert modell og faktisk utvikling i konkurransekursindeksen

Ved a observere Figur 5.3, gir det et innblikk i hvor godt feiljusteringen falger
kronekursutviklingen. Det er tydelig at tidsseriene folger hverandre rimelig tett, men at
modellen faller noe sammen mot slutten av estimeringsperioden. Spesielt for de siste
manedene av 2019 ser modellen ut til & indikere feil retning, og dermed ogsa feil niva.
For gvrig forklarer modellen 90% av den faktiske utviklingen til KKI. Ved & benytte
disse variablene til & forklare kronens fundamentale niva, ser vi at feiljusteringen ikke
avviker seerlig fra det faktiske nivaet til KKI i perioden etter oljeprisfallet. Et niva som
gjennomsnittlig har fluktuert rundt 115. Vi ser likevel betydelige kortsiktige avvik fra
dette nivaet i slutten av bade 2016 og 2019.
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For vi gar videre med & modellere korttidsdynamikk, har vi gjennomfgrt ulike diagnostiske
tester som en fgrste kontroll for modellen. Dette gir en indikasjon pa hvor god

feiljusteringsmodellen er, og danner dermed et grunnlag for den videre modelleringen.
Diagnostiske tester av langtidsmodellen

Tabell 5.3 presenterer de diagnostiske testene for den forelgpige modellen. Kointegrasjon
bygger pa at residualledd er IID, sa ved a teste graden av normalfordeling i residualleddene,
kan vi si noe om hvorvidt parameterestimatene er konsistent med teori for kointegrasjon.
Testen for normalfordeling viser at nullhypotesen om normalfordelte residualer klart
avvises. Egenskapene til kointegrasjonsestimatorene er pa en annen side mer sensitive
for avvik som skyldes skjevhet enn kurtosis (Juselius og Macdonald, 2000, s. 18). Testen
avvises i hovedsak pa grunn av kurtosis over 3, og vi velger derfor & ikke se pa dette som

serlig alvorlig for den videre analysen.

Tabell 5.3: Tester for modellspesifikasjon

Diagnostiske tester

Normalitetstest x2(12)  334.55 0.00]***
Skjevhet 0.5599
Kurtose - 3 0.9528

Stabilitetstest (r = 1) 1,1, 1, 1, 1, 0.55, 0,55, 0.13, 0.13, 0.11, 0.11, 0.10
Stabilitetstest (r = 2) 1, 1, 1, 1, 0.96, 0.60, 0.38, 0.22, 0.17, 0.17, 0.14, 0.06

Notat: Normalitet tester nullhypotesen om normalfordelte residualer ved én felles Jarque-Bera
test for skjevhet og kurtosis. Stabilitetstesten rapporterer modulus til rgttene for bade ett og to
kointegrerte forhold. ***1% signifikansniva, **5% signifikansniva, *10% signifikansniva.

Stabilitetstesten gir en indikasjon pa om antall kointegrerte forhold er feilspesifisert, eller
om kointegrasjonsleddet er ikke-stasjoneert. I vart tilfelle, hvor vi har 6 variabler og ett
kointegrert forhold, vil 5 av rgttene ha modulus lik 1. For at modellen kan ansees som
stabil, kan ingen av de gjenveerende rgttene ha modulus neer 1. Ut fra testen kan det virke
som dette kravet innfris med bakgrunn i at den naereste observasjonen er 0.55. 1 fglge
Stata (2020) finnes det ingen distribusjonsteori for & male hvor neert roten kan veere 1 og
samtidig klassifiseres som stabil. Vi velger a anse observasjonen som ikke neer nok 1, og gar
derfor videre i analysen med en antakelse om stasjonzer modell med ett kointegrert forhold.

[ likhet med Juselius og Macdonald (2000, s. 19) gjennomfgrer vi en sensitivitetstest ved
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a pke antall kointegrerte forhold til 2 (r = 2). Sensitivitetsanalysen viser at vi ender opp
med en observasjon som er veldig naere 1 (0.96), noe som stotter opp under at riktig antall

kointegrerte forhold er 1.
Fortolkning av langtidsmodellen

Vi skal i dette delkapittelet ga neermere inn pa koeffisientene i langtidslgsningen, presentert
i likning 5.4. Vi begynner med rentedifferansen. En forklaring av fortegnet pa denne
koeffisienten i forhold til udekket renteparitet, kommer vi tilbake til under korttidslgsningen
i delkapittel 5.5.1. T vart tilfelle gir en gkning i rentedifferansen pa 10 basispunkter en
reduksjon av KKI pa omtrentlig 0.15%, noe som vil si en appresiering av kronekursen. Vi har
valgt a benytte 12 maneders renter for a ta opp forventninger om fremtidig pengepolitikk,
tilsvarende Bernhardsen (2008, s. 12). Bade Bernhardsen, Flatner et al. (2010, s. 9)
og Martinsen (2017, s. 9) benytter 12 maneders rentedifferanse, der koeffisientene er
henholdsvis 2.5, 1.095 og 0.0222. En tolkning av rentedifferansen, er at det er en risikopremie
for a holde norske kroner. Modellen gir da et utrykk for at en hgyere langsiktig risikopremie
gir en styrking av kronekursen, som vil si at jo mer investorer kompenseres for risiko for a

holde den norske kronen, desto mer appresierer kronen.

Neste variabel i langtidsmodellen er prisdifferansen. Som tidligere nevnt, skal prisdifferansen
teoretisk sett ha en koeffisient pa 1. Empiri antyder at kjopekraftsparitet har en tendens til
a holde pa lang sikt. Siden var estimeringsperiode foregar over en relativt lang tidsperiode,
er det neerliggende & tro at modellen skal estimere en koeffisient neer 1. Koeflisienten til
modellen ligger veldig naere dette (1.02), noe som dermed gir konsistens mot gkonomisk
teori. Konsensus i tidligere forskning pa den norske kronen, er at prisdifferansen ofte
er inkludert i langtidsrelasjonene. Flatner et al. (2010, s. 9) og Martinsen (2017, s. 9)
rapporterer henholdsvis koeffisienter pa 0.608 og 1.196 for denne variabelen. Bernhardsen
(2008, s. 12-13) argumenterer pa sin side for & ekskludere denne variabelen med bakgrunn
i lav og stabil inflasjon i estimeringsperioden. I trad med den grafiske fortolkningen av
Figur 3.13, er dette i trad med relativ kjgpekraftsparitet, hvor en gkt prisdifferanse mot

utlandet gir en gkning i KKI, noe som vil si en depresiering av kronen.

22 Bernhardsen (2008) og Flatner et al. (2010) benytter estimeringsperiode pa henholdsvis 2002M1-
2008M3 og 1983M1-2008M9, hvor begge modellene har tallformat pa koeffisienter tilsvarende var modell.
Martinsen (2017) benytter estimeringsperiode 1999Q1-2016Q4 hvor koeffisienten pa 0.02 vil si at en
gkning i rentedifferansen pa 10 basispunkter gir 0.2% appresiering av kronekursen.
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En gkt oljepris har historisk sett styrket kronen. Dette stemmer ogsa i var modell, hvor
en gkning i oljeprisen pa 10% forer til en appresiering av kronekursen pa omtrentlig
0.6%. Dette er i trad med andre studier, som estimerer koeffisienter som ligger i samme
omrade. Flatner et al. (2010, s. 9), Bernhardsen (2008, s. 13) og Martinsen (2017, s. 10)
estimerer koeffisienter pa -0.07, -0,06 og -0.093, noe som vil si at en 10% ¢kning i oljepris
appresierer kronen med om lag 0.5-1%. Det er ofte to nevnte arsaker til at oljeprisen
pavirker kronekursen. Den forste gar ut pa at skt oljepris gker verdien av oljerelaterte
selskaper pa Oslo bgrs. Oljeselskaper har historisk utgjort en stor andel av Oslo bgrs, men
det er verdt a merke seg at denne andelen er blitt redusert de senere arene. Utenlandske
investorer vil i neste omgang investere i disse selskapene, og ma dermed kjgpe norske
kroner. Den gkte etterspgrselen etter norske kroner bidrar til en appresiering av kronen.
Den andre grunnen, er at gkt oljepris gker statens inntekter, noe som i utgangspunktet

skal gi en appresierende effekt pa kronen.

Volatilitetsvariabelen vi har valgt, er som tidligere diskutert, CVIX. Denne variabelen
forklarer hvordan uro i valutamarkedene pavirker KKI og dermed kronekursen. Modellen
estimerer en koeffisient pa 0.088 for denne variabelen, noe som vil si at gkt volatilitet
i valutamarkedene fgrer til depresiering av kronekursen. Som diskutert i kapittel 3, er
dette dermed i trad med tidligere studier som har benyttet tilsvarende risikoindikator ved
modellering av kronekursen. Fortegnet er dermed som forventet, da den norske kronen ikke
betraktes som en trygg havn. Dette vil i praksis bety at nar volatiliteten i markedet gker,

sa vil investorer selge kroner for a kjgpe valuta som ansees som et tryggere alternativ.

Den siste variabelen i modellen, er den amerikanske aksjeindeksen S&P 500. Variabelen
estimeres med positivt fortegn, noe som stemmer godt overens med hovedtrekkene fra
den grafiske fremstilling mellom S&P 500 og KKI i Figur 3.14. Grunnen til at kronen
svekkes av en gkning i amerikanske aksjer pa lang sikt, kan blant annet knyttes mot at
investorer gnsker a ta del i den gkonomiske oppgangen i USA. Dette medfgrer at de flytter
investeringer over til det amerikanske aksjemarkedet og dermed er avhengig av a kjgpe
dollar. Ved kjgp av dollar for norske kroner, oppstar dermed et depresieringspress pa den

norske kronen, isolert sett.

Ut fra fortegnene til variabelkoeffisientene, er modellen i trad med hva vi kan forvente fra

gkonomisk teori og intuisjon. Ved & benytte denne analysen i en kombinasjon med den
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grafiske fremstilling av variablene i kapittel 3, er det mulig & diskutere hvorfor modellen
estimerer et fundamentalniva som er rimelig i trad med den faktiske kronekursen i perioden
2017-2020. Figur 3.3 viser at rentedifferansen har veert rimelig stabil fram til 2019, men at
det har veert en gkning etter dette. Figur 3.5 viser at oljeprisen ogsa har gkt i perioden, fra
rundt 35 til stabilt over 60 dollar per fat. Isolert sett, tilsier disse gkningene en appresiering
av kronen etter 2016. CVIX pa sin side, har hatt liten endring denne i perioden. S&P
500 har gkt, men mer fundamentalt vil det veere a se pa gkningen i prisdifferansen som
kommer fram av Figur 3.13. Denne gkningen tilsvarer en depresiering i perioden, og er
med pa a utligne effekten fra oljepris og rentedifferanse. Dette er noe som kan veere med

pa a forklare hvorfor modellen estimerer et fundamentalniva omkring faktisk kronekurs.

Det er fremdeles en viss fare for at langtidsmodellen er enten over- eller underspesifisert,
eller at modellen har multikollinearitet. Vi har i delkapittel 4.1 diskutert hva
multikollinearitet kommer av og hvordan problemet kan avhjelpes. Pa grunn av modellens
estimeringsperiode, og med tanke pa at koeffisientene er i trad med tidligere forskning og
gkonomisk teori, anser vi at modellens estimerte sammenheng kan betraktes som gyldig.
Vi benytter derfor denne langtidssammenhengen nar vi i neste kapittel gar videre for a

modellere korttidsdynamikken til kronekursen.

5.5 Korttidsdynamikk

Korttidsdynamikken baserer seg pa den laggede feiljusteringsmekanismen kombinert med
forklaringsvariabler pa differanseform, som ut ifra gkonomisk teori kan pavirke kronekursen
pa kort sikt. For & unnga en spurigs sammenheng, ma alle variabler vaere stasjonaere, slik
det ble diskutert i delkapittel 4.2.3. Tester for dette ble presentert i delkapittel 5.2, hvor
vi gikk videre med antakelsen om at alle variablene er stasjongere pa endringsform og
derfor kan benyttes i modelleringen av korttidsdynamikken. I tillegg inngar den laggede
feiljusterings-mekanismen fra forrige kapittel i modellen som en selvstendig variabel pa

nivaform.

5.5.1 Korttidslgsning

Forklaringsvariablene som inngar i langtidsmodellen, er ogsa inkludert i laggede utgaver

ved estimering av korttidsmodellen. Ved a benytte en general-to-specific metode, er alle
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variablene fra langtidsmodellen i utgangspunktet inkludert med opptil tre lags, med
unntak av rentedifferanse og prisdifferanse, som er inkludert med opptil seks lags. Med
denne fremgangsmaten far vi et signifikant femtelag for forstedifferansen til prisdifferansen.
Dette kan virke noe tilfeldig med utgangspunkt i konsensus om ulik tilpasningshastighet i
vare- og finansmarkedene, diskutert i delkapittel 2.2.2. Vi har derfor valgt a ekskludere
denne variabelen pa endringsform. Hver enkelt variabel som ikke er statistisk signifikant
forskjellig fra null, er derfor eliminert, én etter én i en elimineringsprosess. Det endelige

resultatet er presentert i likning 5.5, hvor standardavvik er oppgitt i parentes.

Modellen i likning 5.5 gjelder for var valgte estimeringsperiode, fra 2001M4 til 2020M1.
Alle variablene er statistisk signifikant pa 1%-niva. Her ser vi at modellen ogsé inkluderer
feiljusteringsleddet som tidligere ble presentert i likning 5.3. En positiv Akki; indikerer
en depresiering av kronekursen. Modellen forklarer 35.8% av endringene i KKI, malt ved

justert R-kvadrat (EQ), som ble presentert i delkapittel 4.1.

Akkiy = 0.0002+ 0.1985A (kki), , — 2.7891A (i'2 —i*'2) — 0.0574A (oljepris)
(0.0562) (0.4808) (0.0089)

— 0.1556 |kki,_ —3.4869 + 1.5347 (i'2 —i*12), , — 1.0238 (p — p*),_,

(0.0339) (0.4099) (0.2564)
+ 0.0590 (oljepris), ; — 0.0878(cviz), ;, — 0.1637(s&p500), ,
(0.0123) (0.0180) (0.0175)

(5.5)

Figur 5.4 viser faktisk endring i KKI opp mot den estimerte endringen. Ved hjelp av grafen
far vi en indikasjon pa hvor god modellen er pa a estimere riktig retning pa endringer i
kronekursen. Dersom grafen til den estimerte modellen er pa lik side av den horisontale
linjen som den observerte kursutviklingen, sa har modellen estimert riktig retning. Figuren
har en reversert akse, slik som de andre figurene der KKI er inkludert. Det vil si at nar

KKI er over den horisontale linjen, sa vil kronekursen appresiere.
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Figur 5.4: Observert og estimert endring i konkurransekursindeksen

Dersom korttidsmodellen hadde veert perfekt, ville de to linjene fulgt hverandre 100% hele
veien. Siden var modell har en forklaringsgrad pa 35.8%, kommer det tydelig fram fra
Figur 5.4 at det er avvik mellom faktisk KKI og estimert KKI. Selv om modellen ikke
er perfekt, sa presterer den pa et rimelig akseptabelt niva, ved a fglge endringer i KKI
stort sett pa den samme siden av den horisontale linjen gjennom estimeringsperioden. Ved
a benytte modellens variabler til & estimere kronens fundamentalverdi, gar vi neermere
inn pa de tre siste arene av estimeringsperioden. Vi ser at kronen fglger endringer i
sitt fundamentalniva i store deler av perioden, men at det ogsa forekommer store avvik
i enkelte maneder. Avvikene kan knyttes mot de manedene hvor KKI har sine stgrste
svingninger. Spesielt kommer dette fram ved sterke depresieringer i 2017M3, 2017M11,
2017M12,; 2019M8 og 2019M10, samt appresieringer i 2017M8 og 2018 M1.

Diagnostiske tester av korttidsmodellen

For vi diskuterer fortolkningen av koeffisientene i modellen, presenterer vi diagnostiske
tester som undersgker hvor godt spesifisert korttidsmodellen fremstar. Dette danner
dermed et grunnlag for den videre fortolkningen av koeffisientene, ved a gi en indikasjon pa

paliteligheten til estimatene. Tabell 5.4 gir en oppsummering av de diagnostiske testene.
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Tabell 5.4: Diagnostiske tester for korttidsdynamikk

Diagnostiske tester

AR 1-6 F(6,213) 1.25[0.28]
ARCH 1-6 \2(6)  6.85(0.34)
Normalitetstest Y2(2) 1.39]0.50]
Skjevhet 0.1739
Kurtose - 3 0.0719
Heteroskedastisitet F(4,219) 1.55[0.19]
Spesifikasjonstest, RESET F(3,216) 0.04[0.99]

Notat: AR 1-6 tester nullhypotesen om ingen autokorrelasjon i residualer opptil 6.orden
ved Breusch (1978) og Godfrey (1978) LM test. ARCH 1-6 tester nullhypotesen om ingen
autokorrelasjon i residualvarians opptil 6.orden ved Lagrange multiplikatortest. Normalitet tester
nullhypotesen om normalfordelte residualer ved & kombinere tester for skjevhet og kurtosis til én
felles teststatistikk. Heteroskedastisitet tester nullhypotesen om konstant varians ved Breusch og
Pagan (1979) og Cook og Weisberg (1983) test. Spesifikasjonstesten tester nullhypotesen om ingen
utelatte variabler ved Ramsey (1969) RESET test. ***1% signifikansniva, **5% signifikansniva,
*10% signifikansnivé.

Tabell 5.4 viser at vi kan beholde nullhypotesen om ingen autokorrelasjon i residualer
opptil 6.orden. Videre kan vi ogsa beholde nullhypotesen om ingen autokorrelasjon i
residualvarians opptil 6.orden. Avviket i skjevhet er noe stgrre enn kurtosis-3, men
residualene fremstar som rimelig normalfordelte ved at testen klart beholder nullhypotesen.
Test for heteroskedastisitet viser ogsa at vi kan beholde nullhypotesen om konstant varians.

Til slutt viser RESET-testen at vi kan beholde nullhypotesen om ingen utelatte variabler.

Tabell 5.4 viser med andre ord at modellen ikke viser tegn til feilspesifikasjon.

Figur 5.5 viser ett-skritts rekursivt estimert residualer £2 x standardavvik, hvor utgangs-
modellen er estimert fra 2001M4 til 2006M3. Observasjoner utenfor bandet kan normalt
assosieres med ekstreme observasjoner eller brudd i koeffisienter. Vi har derfor sett naermere
pa de observasjonene i residualplottet med storst avvik i absoluttverdi. Det kommer tydelig
fram at observasjoner utenfor bandet kan knyttes mot de manedene hvor det har veert
de storste endringene i KKI i lgpet av det respektive aret. Spesielt kommer dette fram
gjennom sterke depresieringer i 2006M9, 2014M12, 2015M3, 2015M6, 2017M12 og 2019M10.
Observasjonene 2009M10 og 2016 M10 kan pa sin side knyttes mot sterke appresieringer.

De ekstreme verdiene ser dog ikke ut til a ligge langt utenfor bandet, og er derfor ikke
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gitt videre behandling i modellen.

Ett-skritts residualplott +/- 2*SE
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Figur 5.5: Ett-skritts rekursivt estimert residualplot +2SE

Figur 5.6 viser at alle koeffisientene virker rimelig stabile ved a plotte rekursive estimater
av koeffisientene med en utgangsmodell fra 2001M4 til 2006M3. Det er verdt & merke
seg at alle variablene er signifikante for tilnsermet hele rekursjonsperioden. De stgrste
svingningene i starten vil kunne knyttes mot relativt kortere estimeringsperiode, men mer
interessant er det a se at alle koeffisientene skifter noe omkring oljeprisfallet mellom 2014
og 2016. Vi observerer ogsa at hastigheten pa feiljusteringen har blitt noe lavere etter

midten av 2014.
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Figur 5.6: Rekursive estimater av betakoeffisienter £2SE
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Figur 5.7 viser tester for brudd i modellen samlet, hvor vi har benyttet 3 ulike Chow tester,
som alle ble presentert i delkapittel 4.2.3. For a unnga ekstreme verdier i starten og slutten,
har vi fjernet F-verdiene fra de fgrste og siste 15% av estimeringsperioden. Som diskutert
i metodekapittelet, benytter vi andre kritiske verdier for a ta hgyde for at det forekommer
flere enn én mulighet til & forkaste nullhypotesen om ingen brudd. Vi benytter kritiske
verdier rapportert i Stock og Watson (2020, s. 591), utarbeidet av Andrews (2003, s. 396)%3.
Rapportert Chow-statistikk er skalert slik at 1 tilsvarer 5% signifikansnivé, noe som vil
si at verdier hgyere enn dette indikerer parameterbrudd. Vi observerer at Ndn-Chow
indikerer et brudd i starten av plottet, men fra Figur 5.6 ser det ut til at dette kan knyttes
mot svingninger som fglge av kort estimeringsperiode. lup-Chow viser ogsa enkelte hgye
verdier omkring det samme tidspunktet, men denne testen bryter dog ikke 5%-niva. Ndn
indikerer ogsa marginalt et brudd omkring oljeprisfallet, noe som er sammenfallende med
noe endrede koeffisienter rapportert i Figur 5.6. Noe av den samme effekten ser ogsa ut til
a komme fram i lup-Chow, ved a indikere hgyere verdier mot slutten av oljeprisfallet. Ved
a benytte Nup prediksjons-Chow, ser vi at effekten ogsa kommer fram ved klart stigende
verdier fra 2014 til 2016. Dette reflekterer at ved a holde bruddtidspunktet fast, og gke
prediksjonshorisonten, sa vil prediksjonene normalt bli darligere etter at koeffisientene

skifter. Totalt sett indikerer testene at stabiliteten til modellen virker & veere rimelig god.
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Figur 5.7: Rekursive Chow tester for koeffisientstabilitet

Fortolkning av korttidsmodellen

Vi gar i dette delkapittelet neermere inn pa korttidsmodellen representert i likning 5.5.
Den positive koeffisient for A(kki), ,, impliserer at alt annet like, vil en depresiering
(appresiering) av KKI forrige maned pa 1%, gir en svekkelse (styrking) av kronekursen pa

omtrentlig 0.2% inneveerende maned. Dette resultatet finner ogséa Bernhardsen (2008, s. 19)

23 Andrews (2003) er kun en oppdatering av opprinnelige kritiske verdier rapportert i Andrews (1993),
som videre beskriver utregningen av verdiene.
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og Naug (2003, s. 119) for sine modeller med tilnsermet identisk koeffisient. Naug knytter
dette opp mot aktgrers bruk av teknisk analyse og Rime (2003, s. 138) sin diskusjon
om flokkadferd, hvor aktgrene legger mer vekt pa observerte transaksjoner enn egen
informasjon. Videre har vi dekomponert R-kvadrat, slik at vi kan se hvor mye hver enkelt
variabel bidrar til variasjonen til inneveerende maneds KKI. Dette viser at KKI lagget én

méaned utgjor 15.1% av forklaringsgraden.

Endringen i tolvmaneders rentedifferanse er ogséa inkludert i modellen, og utgjer hele 36%
av forklaringsgraden. Dette betyr at rentedifferansen er en av de variablene med stgrst
pavirkningskraft. En gkning i rentedifferansen pa 10 basispunkter gir en appresiering av
kronekursen pa 0.28 %, noe som er en vesentlig sterkere effekt enn pa lang sikt, presentert
i delkapittel 5.4.2. Dette er i trad med tidligere empiri for andre estimeringsperioder, hvor
blant annet Bernhardsen (2008, s. 19) rapporterer en liknende effekt pa 0.31%. Dette
betyr ngdvendigvis ikke at udekket renteparitet ikke holder. Poenget er at gkonometrisk
modellering som baseres pa historiske korrelasjoner mellom variabler, ikke far med seg at
forventninger til fremtidig rentedifferanse allerede kan veere reflektert i dagens valutakurs.
Selv om det ikke lgser hele problemet, kan langsiktige rentedifferanser ta hgyde for noe
av problemet. Som tidligere diskutert, vil ikke-forventede gkninger i rentedifferansen
appresiere kronen under inflasjonsstyring. Dette betyr ngdvendigvis ikke at udekket
renteparitet ikke holder. Holdbarheten til udekket renteparitet avhenger heller av om
forventede endringer i valutakursen star i stil med rentedifferansen i etterkant av den

umiddelbare effekten (Bernhardsen, 2008, s. 9-12).

Oljeprisen utgjer pa sin side 36,1% av forklaringsgraden, og er dermed en av modellens mest
innflytelsesrike variabel. En gkning i oljeprisen pa 10% gir en appresiering av kronekursen
pa om lag 0.6%, noe som er i trad med Bernhardsen (2008, s. 19) og Bernhardsen og
Roisland (2000, s. 192), som rapporterer tilsvarende effekter pa henholdsvis 0.5% og 0.2%.
Drivkreftene bak sammenhengen mellom oljeprisen og kronekursen fglger resonnementet

vi presenterte i delkapittel 5.4.2.

Det siste leddet i korttidsmodellen er feiljusteringsleddet, som er innrammet i
klammeparentes. Feiljusteringsmodellen er tidligere presentert og drgftet i delkapittel 5.4.2.
Koeffisienten til feiljusteringsleddet gir en indikasjon pa hvor lang tid kronekursen bruker

pa & komme tilbake til nivaet som ansees & veere likevekt i de tilfellene det har veert avvik
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(Bernhardsen og Rgisland, 2000, s. 190). Det vil si at i de tilfellene kronekursen er svakere
enn det likevektskursen antyder, vil kronen appresiere mot likevekt og avvikene dermed
minimeres. Modellen vi har fremstilt reduserer avviket med omtrent 15,5% hver méned,
noe som gir en halveringstid?* pa i overkant av 4 méaneder. Dette vil si at modellen bruker

litt under et halvt ar pa a halvere avvikene fra likevektskursen.

Korttidsmodellen har samme dilemma som langtidsmodellen, nemlig at det er flere variabler
som kunne inngatt i modellen, ut fra gkonomisk teori, men som ikke viser seg & vaere
statistisk signifikante. Som tidligere nevnt har vi undersgkt variablene med forskjellig antall
lags, og verken CVIX eller S&P 500 er signifikant for noen av variantene. Dermed uteblir
disse variablene direkte i korttidsmodellen, men inngar via langtidsleddet. Ved a plotte
rekursive koeffisienter av modellen nar vi inkluderer inntil 3 lags av ferstedifferansen til
CVIX, tilsvarende Figur 5.6, finner vi at det ikke har veert noe brudd mot slutten av serien
for disse koeffisientene. Dermed viser plottet at variabelen ikke er signifikant under noe

tidspunkt i rekursjonsperioden. Tilsvarende analyse er gjennomfgrt med risikoindikatoren

GRI og S&P 500, med samme utfall.

Modelleringen av bade den langsiktige og kortsiktige utviklingen i kronekursen baserer seg
pa in-sample valutakurspredikering. Ved in-sample predikering benytter predikeringene
det samme datagrunnlaget som modellen er estimert pa. Modellens forklaringskraft blir
dermed testet pa samme estimeringsperiode som modellen bygger pa, noe som vil si at vi
kan forvente at disse prediksjonene vil veere relativt gode. En metode for a teste modellens
prediksjonsevne, er a undersgke hvor godt modellen predikerer out-of-sample. Det vil si at
vi tester hvor godt modellen klarer a predikere kronekursen i perioder etter modellenes
estimeringsperiode (Brooks, 2019, s. 278). I denne analysen gir vi fremdeles modellen
fordelen av a benytte virkelige verdier av fundamentalfaktorene, tilsvarende Meese og

Rogoff (1983). I neste kapittel gjennomfgrer vi tilsvarende tester for korttidsmodellen.

In(0.5)
In (1-0)°

24 Formel for halveringstid: der 0 er koeffisienten til feiljusteringsleddet (Bernhardsen og

Rgisland, 2000, s. 191).
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6 Out-of-sample estimering

Vi skal i dette kapittelet ga videre med korttidsmodellen som ble presentert i likning
5.5, og undersgke hvor godt den presterer utenfor estimeringsperioden, noe som vil si
perioden 2020M2-2020M4. Metoden vi har valgt for a undersgke dette, er en out-of-sample
estimering, der vi legger historiske data til grunn for prediksjonen. Denne analysen er
ikke det samme som & predikere valutakurs fram i tiden, der de virkelige verdiene til
forklaringsvariablene ikke er kjent. Hensikten med estimeringen er & undersgke hvor
robust modellen framstar, ved & benytte virkelige verdier av forklaringsvariablene utenfor
estimeringsperioden. Siden var periode kun bestar av tre estimeringer, har vi konstruert
ytterligere en modell med estimeringsperiode fra 2001M4 til 2019M4. Vi kan dermed
undersgke den nye modellen over en 12 maneders periode. Denne modellen er presentert i

delkapittel 6.2.

I perioden vi predikerer, er markedet preget av mye usikkerhet og uro. Mars 2020 skiller seg
spesielt ut, med et kraftig bgrs- og oljeprisfall, grunnet oljepriskrigen mellom Saudi-Arabia
og Russland, samt ringvirkningene fra Covid-19 pandemien. Dette er ogsa en periode der
den norske kronen totalt sett svekket seg betydelig mot handelspartnerne. Pa grunn av
urolighetene, har vi dermed en noe mer restriktiv forventning til hvor godt modellene

klarer a predikere utviklingen til KKI.

6.1 Out-of-sample estimering for hovedmodell

Vi begynner som nevnt a undersgke hvordan korttidsmodellen fra delkapittel 5.5.1 presterer
out-of-sample. Dette gir oss kun muligheten til & predikere tre maneder fram i tid, men er

fortsatt med pa a gi oss en indikasjon pa hvor robust modellen er i urolige tider.

Figur 6.1 viser at faktisk endring i KKI ligger marginalt utenfor usikkerhetsbandet til den
predikerte modellen for februar 2020, mens endringen i mars ligger noe lengre utenfor.
Den fgrste prediksjonen i februar viser en marginal depresiering, men prediksjonen far
ikke med seg hele den faktiske depresieringen i KKI. Oljeprisen falt i denne maneden med
om lag 7 dollar, noe som isolert sett vil tilsi at modellen skulle predikert en depresiering.
Rentedifferansen mot utlandet holdt seg pa en annen side veldig stabil denne maneden,

sett 1 forhold til nivaet det siste halvaret i1 forveien.
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Figur 6.1: Out-of-sample Akki for 2020M2 - 2020M4

Selv om bade rentedifferansen og oljeprisen halverte seg i mars 2020, klarer ikke modellen
a ta opp hele den markante depresieringen i KKI denne maneden. Depresieringen utgjorde
8.8%, noe som den desidert stgrste endringen i analyseperioden pa 19 ar. Den nest storste
endringen var depresieringen i oktober 2008 pa 5.5%. Nedgangen i rentedifferansen i mars
kan blant annet knyttes mot at Norge var pengepolitisk sterkere rustet under Covid-19
pandemien. Det vil si at den norske styringsrenten var pa et relativt sett hgyere niva i
forhold til handelspartnerne, etter flere gkninger i 2019, noe som dermed ga muligheten
til & fore enda mer ekspansiv pengepolitikk under pandemien. Ved a ga nsermere inn pa
observasjoner av dekomponert oljepris utover Figur 3.6, finner vi at bade lavere etterspgrsel
og hgyere tilbud av olje er med pa a forklare oljeprisfallet i mars. Endringen i etterspgrselen
forte til om lag 25% redusert oljepris, mens endringen i tilbudet forte pa sin side til en
reduksjon pa i underkant av 16%. Uforklart endring (residualet) ga til slutt en reduksjon
av oljeprisen pa ca. 6%. Totalt tilsier dette i underkant av en halvering av oljeprisen i
mars 2020. I april ser vi at faktisk endring i KKI ligger godt innenfor usikkerhetsbandet.
Selv om oljeprisen styrket seg marginalt denne maneden, fortsatte rentedifferansen & bli
lavere, noe som resulterer i at modellen predikerer en depresiering. Til tross for en sveert
turbulent periode, virker modellen rimelig robust med tanke pa at den tar opp en god del

av endringen i KKI.
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6.2 Out-of-sample estimering for alternativ modell

Som tidligere nevnt, gnsker vi & undersgke out-of-sample over en lengre periode, noe som
krever en noe revidert modell. Vi har derfor estimert en modell tilsvarende modellen
presentert i delkapittel 5.5.1, men med estimeringsperioden 2001M4-2019M4. Vi kan
dermed predikere manedene 2019M5-2020M4. Ved a fglge samme fremgangsmate som i
kapittel 5, far vi folgende langtidslgsning ved a sette nullrestriksjoner pa ays, a14 og a5 i

alfavektoren:

kki = 3.5356 — 1.5546(i'2 — i*'2) + 0.9025(p — p*) — 0.0664(oljepris)
(0.3992) (0.2584) (0.0121)
(6.1)
+ 0.0954(cviz) + 0.1587(s&p500)
(0.0177) (0.0169)

Vi har gjennomfert tilsvarende tester for svak eksogenitet og diagnostiske tester for
modellen, og gjengitt disse i Tabell A2.5 i Appendiks A2. Vi ser at resultatet fra de
diagnostiske testene og koeffisientene er rimelig like som langtidsmodellen presentert i

likning 5.4. Videre har vi estimert fglgende korttidsmodell for denne estimeringsperioden:

Akkiy = 0.00024 0.1955A (kki), |, — 2.7771A(i'2 —*12) — 0.0571A (oljepris)
(0.0575) (0.4909) (0.0091)

— 0.1441 |kki,_y —3.5356 + 1.5546 (12 —i*12), | — 0.9025 (p — p*),_,

(0.0352) (0.3992) (0.2584)
+ 0.0664 (oljepris), ; — 0.0954 (cviz), , — 0.1587(s&p500),
(0.0121) (0.0177) (0.0169)

(6.2)

Dette er tilsvarende modell som likning 5.5, estimert pa den nye estimeringsperioden. Vi
ser ogsa her at koeffisientene inngar med tilnsermet lik stgrrelse. Diagnostiske tester for
denne modellen er presentert i Tabell A2.6 i Appendiks A2, og er tilngermet identisk som
for den originale modellen. Ved a benytte realiserte verdier av forklaringsfaktorene og
modellen presentert i likning 6.2, viser Figur 6.2 predikert in-sample, med siste prediksjon
i april 2019. I omradet med usikkerhetsband viser modellen out-of-sample estimering.

Grafen viser at predikert endring ligger neer null for store deler av 2019, noe som gjor
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at den ikke tar opp depresieringene i august og oktober 2019. Modellen far med seg en
marginal depresiering i august i hovedsak pa grunn av et fall i oljeprisen, men dette
motvirkes av en gkning i rentedifferansen. Bade oljepris og rentedifferansen holdt seg
derimot rimelig stabile i oktober. Predikeringene utover i 2020 kan i hovedsak tolkes pa

samme mate som diskutert under Figur 6.1.

wy
=

-.025

025

.05

075

90% CI
————— Simulert endring (likning 59)
Farstedifferanse KKI

-

T T T T T T T
09/2018 1272018 0372019 06."2059 09/2019 12/2019 03/2020
ato

Figur 6.2: Out-of-sample Akk: for 2019M5 - 2020M4

Figur 6.3 viser en noe annen tilnserming, ved at vi i tillegg til & benytte realiserte verdier
av forklaringsvariablene, har benyttet lagget valutakursendring. Det vil si en ett-stegs
out-of-sample prediksjon hvor prediksjonen far fordelen av a ta utgangspunkt i forrige
maneds faktisk observerte KKI. Vi ser at prediksjonen ikke drar seerlig nytte av dette for
hgsten 2019, hvor faktisk KKI holder seg stabil og depresierer markant annenhver maned.
For mars 2020, ser vi pa en annen side at prediksjonen har nytte av a ta utgangspunkt i
depresieringen i februar samme ar. Dette er dermed medvirkende til at observasjonen for

faktisk KKI ligger innenfor usikkerhetsbandet i mars 2020.
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Figur 6.3: Out-of-sample (1-steg) Akki for 2019M5 - 2020M4
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7 Konklusjon

Vi har i denne utredningen gatt naermere inn pa de klassiske fundamentalfaktorene for
kronekursen, og undersgkt om kronen avviker fra sitt fundamentale niva. For a undersgke
dette, har vi benyttet grafisk fremstilling og gkonometrisk analyse basert pa realiserte
verdier av fundamentalfaktorene i perioden fra april 2001 til januar 2020. Mer spesifikt,

undersgker utredningen fglgende forskningsspgrsmal:
«Avviker kronekursen fra sitt fundamentale niva i tidsperioden 2017-20207»

Svaret pa dette spgrsmalet avhenger kritisk av hva som ansees som kronens fundamentale
drivere. Historisk sett, har prisnivaet og teorien om kjopekraftsparitet blitt sett pa som
det mest fundamentale til a forklare valutakurser. I tillegg har renteniva mellom landene

og realgkonomiske faktorer ofte blitt ansett som utvidelser av denne teorien.

Ved a benytte enkle tester for kjopekraftsparitet, har vi testet prisnivaet mellom
Norge og handelspartnerne som en individuell forklaringsfaktor. Videre har vi benyttet
kointegrasjonstester og en vektor feiljusteringsmodell for a undersgke det langsiktige
forholdet mellom fundamentalfaktorene og kronekursen. Ved & sette restriksjoner
pa enkeltvariabler i langtidssammenhengen, har vi ogsa testet ulike versjoner av
kjopekraftsparitet i et system. Til slutt estimerte vi en korttidssammenheng pa

endringsform ved & benytte tradisjonell minste kvadraters metode.

Enkle tester for kjgpekraftsparitet viser at vi ma beholde nullhypotesen om ikke-
stasjonaritet for den norske realvalutakursen, definert ved KKI. Vi finner ogsa samme
resultat ved a teste tilsvarende relasjon i et system av flere forklaringsvariabler, noe som
indikerer at kronen ogsa kan pavirkes av realgpkonomiske faktorer. Ved a teste utvidelser
av kjopekraftsparitet med oljepris og en global risikoindikator, finner vi at disse ogsa ma

forkastes, til tross for en noe hgyere p-verdi.

Ved a lgse ut langtidssammenhengen i var foretrukne modell, finner vi at rentedifferanse,
prisdifferanse, oljepris, CVIX og S&P500 har hatt signifikante langtidspavirkninger pa
kronekursen. Ved a bytte ut oljepris med oljeaksjer, finner vi ingen modell som forklarer
kronekursutviklingen pa en bedre mate for var estimeringsperiode. Ved & se narmere pa

kronekursen opp mot den foretrukne langtidsrelasjonen i tidsperioden 2017-2020, finner
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vi at kronekursen i hovedsak har fluktuert rundt langtidsmodellens fundamentale niva.
Vi finner dog klare kortsiktige avvik i dette tidsrommet. Det kan synes som en gkning i
prisdifferansen har utlignet effekten av gkt oljepris og gkt rentedifferanse, noe som kan
vaere med pa a forklare hvorfor kronen ikke har tatt seg opp igjen sammen med oljeprisen
etter 2016. I tillegg finner vi at bade prisnivaet og rentedifferansen responderer pa avvik
fra kronens fundamentalniva. En fortolkning av dette, er at en for svak kronekurs gir gkt

innenlands prisniva, som igjen fgrer til et hgyere renteniva ved kontraktiv pengepolitikk.

Ved a estimere korttidsdynamikken til kronekursen, finner vi at endringen i forrige maneds
KKI, rentedifferansen og oljepris har hatt signifikante korttidseffekter pa kronen. Det
kommer fram av lgsningen, at endringer i rentedifferansen og oljepris har hatt stgrst
forklaringskraft pa endringer i kronen. Vi finner at kronen fglger endringer i modellens
fundamentalniva for store deler av perioden 2017-2020, men at det i enkelte maneder
er relativt store avvik. Disse avvikene kan ofte knyttes mot de manedene med stgrst

svingninger i KKI.

Til tross for at kronekursen depresierte til et markant lavere niva etter oljeprisfallet, finner
var studie at kronekursen tenderer rundt sitt fundamentale niva i tidsperioden 2017-2020.
Selv om det er klare kortsiktige avvik i tidsperioden, er ikke disse vesentlig stgrre enn

avvikene vi finner fgr oljeprisfallet.
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Appendiks

A1 Datakilder

Alle data som er benyttet i analysen er listet under. HKPI har basisar i 2015, IP har
basisar i 2005, mens KKI har basisar i 1990.
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Bloomberg Terminal. (2020). Canadian 12-month nominal money market (swap) interest
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Bloomberg Terminal. (2020). Euro area 12-month nominal money market interest (swap)
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Bloomberg Terminal. (2020). Japan 12-month nominal money market interest (swap) rate
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Bloomberg Terminal. (2020). Norwegian 12-month nominal money market (swap) interest
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Bloomberg Terminal. (2020). Polish 12-month nominal money market (swap) interest rate
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Bloomberg Terminal. (2020). Sweden 12-month nominal money market (swap) interest
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https://www.ssb.no/statbank /table/091907fbclid=IwAR1gHL1bUhKlemtCY Niyo
noindentNvAp5uwmh30uvCJsWUE44c6sCB2nAWr3VaxQwo

Statistisk Sentralbyra. (2020). Industriproduksjon. Hentet fra
https://www.ssb.no/statbank/table/07095/

Statistisk Sentralbyra. (2020). Konsumprisindeksen. Hentet fra
https://www.ssb.no/statbank /table/05327

Bloomberg Terminal (2020). Implisitt volatilitet fra 1 méaneders opsjoner for EURJPY
[tic: EURJPYVI1M].
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A2 Resultater

Tabell A2.1: Univariat modell av den norske realvalutakursen (KKI)

AR; = 0.121 — 0.026R;_; + 0.233AR;_; — 0.139AR;_»
(0.077) (0.017) (0.067) (0.068)

Estimeringsperiode: 2001M7-2020M1: T = 223

t-ADF = —1.566, DF-kritiske verdier: 1% : —3.469
R? = 0.070 5% : —2.882
10% : —2.572

Vekter p*: EUR(52.5%), SEK(16%), GBP(14.2%), USD(8.7%), PLN(4.4%), JPY(2.2%), CAD(2%)

Diagnostiske tester

Standardavvik residualer O 0.0143
AR 1-2 F(2,217) 0.748(0.4747|
ARCH 1-2 2(2) 4.981[0.0829]*
Normalitetstest X*(2) 11.18]0.003 7]+
Skjevhet 0.4626
Kurtose - 3 0.8729
Spesifikasjonstest, RESET F(3,216) 2.58[0.0545|*

Notat: Estimerte standardavvik for koeffisienter i modellen er presentert i parentes under de
estimerte koeffisientene. Diagnostiske tester er presentert ved F/x2-verdi [p-verdi]. AR 1-2 tester
nullhypotesen om ingen autokorrelasjon i residualer opptil 2.orden. ARCH 1-2 tester nullhypotesen
om ingen autokorrelasjon i residualvarians opptil 2.orden. Normalitet tester nullhypotesen om
normalfordelte residualer ved & kombinere tester for skjevhet og kurtosis til én felles teststatistikk.
Spesifikasjonstesten tester nullhypotesen om ingen utelatte variabler ved Ramsey (1969) RESET
test. ***1% signifikansniva, **5% signifikansnivé, *10% signifikansnivé.
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Tabell A2.2: Bilaterale ADF-tester

EUR USD SEK PLN JPY GBP CAD
t-ADF  —1.906(1) —1.788(1) —3.415(3)** —2.400(2)  —3.206(4) —2.309(1) —2.286(1)
DF-kritiske verdier: 1% : —3.469
5% : —2.882
10% : —2.572

Diagnostiske tester

Oe 0.0160 0.0235 0.0155 0.0224 0.0281 0.0214 0.0204
AR 2.44[0.12]  1.05[0.31]  0.72[0.54] 1.58[0.21] 0.55[0.70] 1.94[0.17]  0.36[0.55]
ARCH 2.65[0.10]  1.23[0.27]  2.30[0.51] 14.80[0]***  3.42[0.49) 2.58[0.11]  2.46[0.12]
Norm. 17.1[0]*¥*F  7.2[0.03]**  7.5[0.02]**  34.0[0]***  37.9[0]*** 1.57[0.46]  0.65[0.72]

Skjev.  0.599 0.297 -0.246 -0.776 0.878 0.034 -0.060
Kurt.-3 1.282 0.775 1.096 3.630 3.903 0.366 -0.260

RESET  040[0.75] 1.20[0.31] 1.97(0.12]  2.45[0.06*  4.2[0.01]**  1.25[0.29] 0.720.54]

Notat: t-ADF verdier presentert med antall lags i parentes. Tilsvarende diagnostiske tester som
for univariat modell for KKI i Tabell A2.1, hvor resultatene er presentert ved F/x2-verdi [p-verdi].
AR og ARCH benytter opptil samme antall lags som de tilhgrende foretrukne modellene. ***1%
signifikansniva, **5% signifikansniva, *10% signifikansniva.

Figur A2.1: Reelle og nominelle valutakurser
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Tabell A2.3: DF-GLS tester for variabler pa niva og differensiert form
Nivaform Fgrstedifferanse
Konstant Konstant Konstant
og trend
kki -0.936(4) -1.120(4) -3.118(6)**
(i-1%) -1.848(6) -1.676(2) -1.182(5)
(p-p*) -0.747(1) -0.518(1) -6.005(4)**
oljepris -1.045(1) -1.779(1) -4.797(5)**
oljeaksjer -0.555(1) -0.201(1) -3.625(6)**
CUIT -1.818(5) -2.265(5) -8.291(2)**
gri -1.821(2) -2.873(2) -5.214(6)**
VIT -1.665(6) -2.494(6) -3.643(6)**
gprn -1.276(4) -2.710(4) -2.591(6)**
sp500 0.571(1) -1.166(1) -5.470(4)**
industriproduksjon  -0.175(2) -1.562(2) -4.631(6)**
rentebane 0.175(1) -2.280(1) -8.285(2)**

Notat: DF-GLS testverdier presentert med antall lags i parentes. Antall lags (k) er
valgt ved & minimere modified Akaike information criterion (MAIC) utviklet av Ng og
Perron (2001) ?°. Testverdier er vurdert mot kritiske verdier utarbeidet av Cheung og Lai
(1995), hvor 1%-nivaer er interpolert etter kritiske verdier av Elliott et al. (1996). **1%
signifikansniva, *5% signifikansniva.

B MAIC (k) = In (7%?@2) +

~ T ~
(k) = == B3 Zt:kmw+1 i

rmse



A2 Resultater 93

Tabell A2.4: Tester for antall kointegrerte forhold

Modell 1: kki + prisdiff Lags: 2
HO: rang — p egenverdi A-trace 95% A-max  95%

p =20 16.76* 15.41 16.23*  14.07

p <1 0.070 0.53 3.76 0.53 3.76

p <2 0.002

Modell 2: kki + prisdiff + oljepris Lags: 2
p = 23.53 29.68 18.12 20.97

p <1 0.078 5.40 15.41 5.22 14.07

p <2 0.023 0.18 3.76 0.18 3.76

Modell 3: kki + rentediff Lags: 3
p =20 7.04 15.41 6.84 14.07

p <1 0.030 0.2 3.76 0.2 3.76

p <2 0.001

Modell 4: kki + rentediff + oljepris Lags: 3
p =20 26.42 29.68 18.37 20.97

p <1 0.079 8.05 15.41 7.12 14.07

p <2 0.031 0.94 3.76 0.94 3.76

Modell 5: kki + rentediff + prisdiff Lags: 3
p =20 25.08 29.68 19.79 20.97

p <1 0.085 5.29 15.41 4.62 14.07

p <2 0.021 0.67 3.76 0.67 3.76

Modell 6: kki + rentediff + prisdiff + oljepris Lags:3
p =20 42.48 47.21 22.95 27.07

p <1 0.098 19.53 29.68 13.08 20.97

p <2 0.057 6.45 15.41 6.34 14.07

Modell 7: kki + rentediff + prisdiff + oljepris + CVIX Lags: 3
p =20 56.55 68.52 25.25 33.46

p <1 0.107 31.30 47.21 18.02 27.07

p <2 0.078 13.26 29.68 7.26 20.97

Modell 8: kki + rentediff + prisdiff + oljepris + CVIX + IP Lags: 2
p =20 119.07**  94.15 46.69**  39.37

p <1 0.188 72.38% 68.52 34.65%  33.46

p <2 0.143 37.73 47.21 23.53 27.07

Modell 9: kki + rentediff + prisdiff + oljepris + CVIX + SP500 Lags: 2
p =20 102.17%  94.15 43.04*  39.37

p <1 0.175 59.12 68.52 29.78 33.46

p <2 0.125 29.35 47.21 15.89 27.07

Modell 10: kki + rentediff + prisdiff + oljepris + CVIX + SP500 + IP Lags: 2
p =20 150.93*%* 124.24 50.69**  45.28

p <1 0.203 100.24*  94.15 40.36*  39.37

p <2 0.165 59.88 68.52 29.77 33.46

Notat: A-max: Maximum-eigenvalue statistic. **1% signifikansniva, *5% signifikansnivé.
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Tabell A2.5: Alternativ langtidsmodell for out-of-sample estimering

II - matrise uten restriksjoner (Trace og »-max gir rang = 1, AIC gir lags = 2):

11 kkl)

19 Z—Z*)

(o ;.egrgs) (Bu (kki), Bra (i — i), P13 (p — ") , Bua (oljepris) , Bis (cvix) , Big (s&p500))
aqs (cvizx)

aqe (s&p500)

11 (—0107)
algg 0015%
((3;113:1 (_gggg) (511 (1) , ﬁlQ (1577) ,513 (—0761) s 514 (0084) N /315 (—0116) s 515 (-0168))
a5 0354)
awE 0.092)

Restriksjoner pa alfavektoren:
apkki + oo (i — %) + a3 (p—p*) + auoljepris + ajscviz + ae5&pb00

Variabel Restriksjoner Test statistikk [p-verdi]
Nullrespons kki (0, *, *, * * %) x2 (1) =3.70  [0.055]*
Nullrespons (i-i*) (%, 0, % * * %) X2 (1) =6.48  [0.011]**
Nullrespons (p-p*) (¥, *, 0, *, * %) X2 (1) =7.07  [0.008]***
Nullrespons oljepris (¥, *, *, 0, *  *) X2 (1) =4.28  [0.039]**
Nullrespons cvix (%, %, %, %0, %) X2 (1) =1.23  [0.267]
Nullrespons s&p500 (¥, *, * * * 0) X2 (1) =0.53  [0.468]

Langtidslgsning med nullrestriksjoner pa aqy, a5 09 Qug:

kki = 3.5356 — 1.5546(i'2 — i*12) + 0.9025(p — p*) — 0.0664(oljepris)
(0.3992) (0.2584) (0.0121)

+ 0.0954(cviz) + 0.1587(s&p500)
(0.0177) (0.0169)

Grafisk langtidslgsning (in-sample):
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Diagnostiske tester:

Normalitetstest x3(12)  290.64 [0.00]***
Skjevhet 0.5222
Kurtose - 3 0.9500

Stabilitetstest (r = 1) 1,1,1,1, 1, 0.57, 0,55, 0.13, 0.13, 0.13, 0.13, 0.09
Stabilitetstest (r =2) 1,1, 1, 1, 0.96, 0.51, 0.51, 0.18, 0.18, 0.17, 0.17, 0.07
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Tabell A2.6: Alternativ korttidsmodell for out-of-sample estimering

Korttidslgsning:

Akkiy = 0.0002 + 0.1955A (kki), , — 2.7771A (i'? —i*?) — 0.0571A (oljepris)
(0.0575) (0.4909) (0.0091)

— 0.1441 |kki,_y — 3.5356 + 1.5546 (i'> —i*12), | — 0.9025 (p — p*),_,

(0.0352) (0.3992) (0.2584)
+ 0.0664 (oljepris), ; — 0.0954 (cviz), ; — 0.1587(s&p500), ,
(0.0121) (0.0177) (0.0169)

Grafisk korttidslgsning (in-sample):

i W ’ "V-M / \/\/ v 1 /W\V Vm .\.l'l“‘."/\\ A A h'n f\\ M
\J W\{m I A Tl
i
|
9 ?imutle;;ngring -
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Diagnostiske tester:

AR 1-6 F(6,204) 1.44[0.20]
ARCH 1-6 2(6)  7.91[0.25]
Normalitetstest X2(2) 1.19]0.55]
Skjevhet 0.1345
Kurtose - 3 0.1604
Heteroskedastisitet F(4,210) 1.12[0.35]

Spesifikasjonstest, RESET F(3,207) 0.03[0.99]
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