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Foreword

Onso6z

istatistik Arastirma Dergi’sinin Degerli Okuyuculari,

Hatirlayacaginiz  gibi Dergi’mizin bir Onceki sayismin 0Onsdziinde, bundan sonraki
sayilarimizda; igerik ve bi¢im yoOniinden bazi degisikliklerin yapilmasiyla ilgili Bagkanlik
koordinatorliigiinde ¢aligmalara baglamis oldugumuzu belirtmistim. Dergi isleyisine, makale
bicim, icerik ve yazim kurallarina yer verilmis olan Dergi Yonergesi ve Kilavuzu hazirlanmigtir.
Bu calismalar ¢ok emek gerektirmistir. Bu konuya iligskin olarak, 10-11 Mayis 2007 tarihleri
arasinda yapilmus olan 16. Istatistik Arastirma Sempozyumu’nun 2 Nolu oturumunda, tarafimca
Dergi’ye iligkin yeni diizenlemeler hakkinda agiklamalarda bulunulmugtur. Ayrica, Dergi’mize
iliskin yapilmis olan bu degisiklikler TUIK web-sitesinde de kullanicilarla paylasilmistir.

Yeni diizenlemede Baskanlik onerisi ile Editorler Kurulu kaldirilmig, bu kurul yerine
Danismanlar Kurulu olusturulmustur. Tiim Danigma Kurulu iiyelerine, gelecekte yapacaklari
katkilar i¢in simdiden tesekkiirlerimi ve siikranlarimi sunarim. Dergi’nin yilda ii¢ yerine, iki
sayl (Temmuz ve Aralik) olarak ¢ikarilmasi ve iki dilden birinde (Tiirkge veya Ingilizce)
hazirlanan makalelerin yayimlanmasi kabul edilmistir. Ote yandan, Dergi’de yayimlanacak
makaleler iceriklerine gore alt1 grupta siniflandirilacaktir. Bunlar; dzgiin arastirma makaleleri,
gozden gecirme makaleleri, teknik notlar, elestirel derleme makaleleri, tartigma makaleleri,
giincel ceviri makaleleridir. Yeniden olusturulmus standartlara gore hazirlanmis olan makale
taslaklarinin 6n elemeleri editor tarafindan yapilip, “hakem siirecine girebilir onayr” verilerek,
taslak ilgili ¢calismada uzman en az ii¢c hakemin degerlendirmesine sunulmaktadir. Hakem
degerlendirme formlar1 daha ayrintili olarak yeniden hazirlannmstir. flgili tim kurum ve
kuruluglara bu siire¢ hakkinda bilgiler verilerek, onlardan varsa konu uzmanlarinin isim,
uzmanlik alanlar1 ve adres bilgileri istenilerek, Hakem Havuzu olusturulmustur. En az iki
hakemin, bilimsel yonden diizeltme isteklerinin yerine getirilmis olmasi1 kosulu ile basilabilir
onayt almig olan makale, dil yoniinden incelenmek iizere bir editor yardimcisina génderilmekte
ve gerekli diizeltmeler yapildiktan sonra, makale Dergi’de yayimlanmaktadir. Makale
taslaklarinin bigim, smiflama ve igerik gibi tasarimlarina iliskin daha ayrintili bilgileri
www.tuik.gov.tr adresinden edinmek miimkiin hale getirilmistir. Dergi’mizin isleyis siirecinde
Editdre yardimei olmak iizere biri TUIK ’ten, digeri de iiniversiteden konularmda uzman olan iki
Editdor Yardimcisinin gorevlendirilmesi kararlastirtlmigtir. Yukarida bir kismma degindigim
degisikliklerin Dergi’mizin hedeflerine ulasmasinda 6nemli rol oynayacagina inanmaktay1z.

Dergi’nin 2006 yilina ait basimi, daha oOnceki sayilarimizda da agiklamaya c¢alistigim
nedenlerden  dolayr yapilamamistir. Ancak Dergi’nin  cilt ve sayilarinda devamlilik
saglanmistir. Dergi’nin 2007 yili Temmuz sayisi, Cilt 5 ve Say1 1’inde yayimlanmak iizere
gonderilmis toplam taslak makale sayisi 18 adet olup; bunlarin 11 tanesi basim i¢in onay almus,
3 tanesi reddedilmis, 3 tanesi bilimsel yonden hakem degerlendirme siirecinde olup, 1 tanesi de
hakem tarafindan istenen diizeltmelerin yapilabilmesi i¢in halen yazarinda bekletilmektedir.

Dergi’mizin bu sayisinda ve Dergi Yonergesi ile Kilavuzu'nun hazirlanmasinda bana hemen
her agamada yardim eden ve ¢ok biiylik emegi gegen Editér Yardimcimiz Sayin Sevil Uygur’a
bilhassa tesekkiir ederim. Bu arada yeni Editér Yardimcimiz Sayin Dr. Ozlem {lk’e aramiza
hos geldiniz der ve bu zor gorevi kabul ettigi i¢in ona da ayrica tesekkiir ederim. Son olarak
Dergi’mizin ayakta kalmasinda ve daha ileriye gotiiriilmesinde her zaman destegini
esirgememis olan basta TUIK Baskan1 Saym Dog. Dr. Omer Demir’e, ekibine ve diger TUIK
calisanlarina da tesekkiirlerimi iletmek isterim .

Diger sayilarda bulugmak timidiyle, saygilar sunarim.
Prof. Dr. Fetih YILDIRIM

Dergi Editorii

TUIK, istatistik Arastirma Dergisi, Temmuz 2007
TURKSTAT, Journal of Statistical Research, July 2007
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Amag ve Kapsam
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uygulamalariyla ilgili anket calismalarinin ele alinmasi, kuramsal ve uygulama alanindaki
aragtirmacilar arasinda iletisimin ortak calisma ve yaymlarla giiclendirilmesi amaciyla,
yayimlanan bir dergidir.
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Etigi; Istatistik Kuram; Istatistiksel Kalite Kontrolii; Kamuoyu ve Piyasa Arastirmalari; Klinik
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Optimizasyon; Ornekleme ve Arastirma Tasarimlari; Parametrik Olmayan Istatistiksel
Yontemler; Resmi Istatistikler; Toplum Bilimlerinde Istatistik; Veri Analizi ve Modelleme; Veri
Madenciligi; Veri Yénetimi ve Karar Destek Sistemleri; Verimlilikte Istatistiksel Yaklagimlar;
Yonetsel Siireclerde Performans Analizi; Yoneylem Arastirmasi; Zaman Serileri; Diger
Istatistiksel Yontemler gibi istatistigin her dalinda yeni bilgi iiretimine yonelik tiim arastirmalar.

Makale Dili ve Genel Kurallar

e Bu yaymin 5846 Sayili Fikir ve Sanat Eserleri Kanunu’na gore her hakki Bagbakanlik
Tiirkiye Istatistik Kurumu Bagkanligina aittir. Gergek veya tiizel kisiler tarafindan izinsiz
¢ogaltilamaz ve dagitilamaz.

e Makale taslaklart WORD yazim dilinde, Times New Roman yaz tipinde, 12 punto
biiyiikliikte, satirlar arasinda bir satir bosluk birakilarak yazilmali, sekil ve grafikler JPG
dosyalari olarak hazirlanmalidir.

e Sayfa boyutunda; soldan 3,5 cm, sagdan, yukaridan ve asagidan 2,5 cm bosluk
birakilmalidir.

e Ana béliim bashklarimin tiimii biiylik harf, 12 punto biiyiikliikte, koyu, ortali ve Arap
rakamlart ile numaralandirilarak; alt boliim bashklarinda ise sadece kelimelerin bas
harfleri biiyiik digerleri kiigiik harfle, 12 punto biiyiikliikte, koyu, sola dayali ve ana boliim
basligina endeksli olarak Arap rakamlari ile numaralandirilarak yazilmalidir.

e Makale taslagi yaziminda, okuyucunun, c¢alismanin her asamasini anlama ve
degerlendirmesine olanak verecek bir anlatim ve plana uyulmalidir.

e Anlatim olabildigince sade, anlagilabilir, 6z ve kisa olmalidir. Gereksiz tekrarlardan,
desteklenmemis ifadelerden ve konu ile dogrudan iliskisi olmayan agiklamalardan
kagimilmalidir.

e Yazimda ¢ok genel ifadeler kullanilmamalidir. Yargt veya kesinlik iceren ifadeler mutlaka
verilerek/ referanslara dayandirilmalidir.

e Arastirmact/aragtirmacilar tarafindan probleme, hangi kuramsal/kavramsal agidan
yaklasildig1, gerekgeleri ile birlikte belirtilmelidir

e Kullanilan arastirma yonteminin segilme gerekcesi agiklanmalidir. Biitiin veri toplama
araglarinin gecerliligi ve giivenilirligi belirtilmelidir.

e Arastirma sonucunda elde edilen veriler bir biitiinliik i¢inde sunulmalidir

e Sadece elde edilen verilere dayanan sonuglar sunulmalidir

e Sonuglarin  yorumlari, varsa, literatiirdeki  diger kaynaklarla  desteklenerek,
degerlendirilmelidir.

e Yararlanilan kaynaklar, ¢aligmanin kapsamini yansitacak zenginlik ve yeterlikte olmalidir.

e Tiirkge ve Ingilizce dzetler; caligmanin amaci, ydntemi, kapsami ve temel bulgularim
icermelidir.

Ayrmtili bilgi igin, www.tuik.gov.tr adresinden “Istatistik Arastrma Dergisi Kilavuzu na
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Aim, Target, Principles

Aim and Scope

“Journal of Statistical Research” (JSR) is a refereed journal with a view to raise the quality of
statistical researches, improve the statistical methodology and applications, discuss the related
studies in literature, consider survey studies regarding statistical application and strengthen the
communication between researchers in the field of theory and application by joint studies and
publications.

The contents of the “Journal of Statistical Research” are summarized below:

e Researches aimed at producing new knowledge in every field of statistics such as Banking,
Finance, Insurance Trade, Actuarial and Risk Management; Bayesian Statistics; Biostatistics;
Clinic Tests; Data Analysis and Modeling; Data Management and Decision Support Systems;
Data Mining; Demography; Econometrics; Experimental Design and Variance Analysis; Fuzzy
Theory; General Census and Evaluation; Information Systems; Non-Parametric Statistical
Methods; Official Statistics; Operational Research; Optimization; Sampling and Research
Designs; Performance Analysis in Managerial Process; Probability and Stochastic Processes;
Public Opinion and Market Researches; Statistical Applications in Engineering; Statistical
Approaches in Efficiency; Statistical Ethics; Statistical Quality Control; Statistical Training;
Statistics in Social Science; Statistics Theory; Simulation Techniques; Time Series; Other
Statistical Methods.

Article Language and General Rules

e Prime Ministry, Turkish Statistical Institute reserves all the rights of this publication.
Unauthorized duplication and distribution of this publication is prohibited under Law No: 5846.
e Article drafts should be prepared in WORD, using Times New Roman font, in 12 point size,
with a blank line in between lines. Figures and tables should be prepared as JPG files.

e On an A4 paper size; from left 3,5 cm, from right, top and bottom 2,5 cm margins should be
set.

o Titles of the main sections should be all capitalized, in 12 point size, bold, centered and
numbered with Arabic numerals; only the first letter of the words in the titles of the
subsections should be capitalized, with 12 point size, bold, left centered and numbered with
Arabic numerals indexed to the titles of the main sections.

e In article draft writing, writer should follow such a plan that reader should be able to
understand and evaluate all the steps of the study.

e Narration should be as plain as possible, as well as comprehensible, compact and short.
Unnecessary repetitions, unsupported declarations and explanations that are not in direct
relation to the topic should be avoided.

e General statements should be avoided in writing. Statements that include judgment or facts
must be supported by data/references.

e It should be stated, with justifications, from which theoretical/conceptual angle the
researcher/researchers have approached the problem.

e The reason of why the employed research methodology is chosen should be explained. The
validity and reliability of all the data collection tools should be presented.

e Data obtained in conclusion of the research should be presented in unity.

e Results that only rely on the obtained data should be presented.

e The interpretation of the results should be supported and evaluated by the other resources, if
any, in the literature.

e Used resources should be in good wealth and proficiency that will reflect the scope of the
study.

e The Turkish and English abstracts should include; the goal, methodology, scope and main
findings of the study.

Note: For detailed information, please see “A Guide for Journal of Statistical Research” at
www.tuik.gov.tr web site.
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SIFIR DEGER AGIRLIKLI SAYIMA DAYALI
OLARAK ELDE EDILEN BAGIMLI
DEGISKENIN MODELLENMESINDE
KULLANILAN REGRESYON YONTEMLERI

Abdullah YESILOVA® Baris KAKIi *
Ismail KASAP™

OZET

Calismada, sifir deger agrlikli sayima dayali olarak elde edilen bagiml
degiskenin analizi i¢in Poisson regresyonu, negatif Binom regresyonu, sifir
agirlikly Poisson regresyonu ve sifir agirlikly negatif Binom regresyonu
incelenmistir. Veri kiimesinde sifir degerlerinin ¢ok olmasi ve gozlemler
arasindaki biiyiik farkliliktan dolayr aswi yayilimin onemli bir etkiye sahip
oldugu saptanmustir. Uygun model se¢iminde Akaiki ve Bayes¢i bilgi dl¢iitleri
kullamilmistir. Bunun sonucunda, sifir agirlikli negatif Binom regresyon
modeli en uygun model olarak segilmistir. Uyum dlgiitleri sonucunda, sifir
agirlikly Poisson regresyonun, Poisson regresyonuna ve sifir agirlikli negatif
Binom regresyonunda, negatif Binom regresyona tercih edilebilecegi
saptanmistir. Sifir agirliklt negatif Binom regresyonunda, modele alinan avci
akarin (Zetzellia mali), sicakligin ve ilagclamanin zararli akar Panonychus
ulmi Koch'un tiim donemleri toplamu iizerine etkileri énemli bulunmugstur
(p<0.01).

Anahtar Kelimeler: Asir1 Yayihm, Negatif Binom Regresyonu, Poisson
Regresyonu, Sifir Agirhikhh Negatif Binom Regresyonu, Sifir Agirhikh
Poisson Regresyonu.

1. GIRIS

Poisson regresyonu sayima dayali olarak elde edilen verilerin analizinde yogun olarak
uygulanmaktadir (Frome vd, 1973; Bohning, 1994; Cameron ve Trivedi, 1998; Stokes
vd, 2000). Poisson Regresyon (PR) analizi, bagimsiz degiskenler ile sayima dayali
olarak elde edilen bagiml degisken arasindaki iliskiyi agiklamaktadir. PR’de bagimsiz
degiskenlerin dogrusal yapisini, bagimli degiskenin beklenen degerine baglayan
baglanti fonksiyonu, logaritmik doniisiim ile verilmektedir (McCullagh ve Nelder,
1989; Breslow, 1990). Bilindigi gibi, Poisson dagiliminda ortalama ile varyans birbirine
esittir. Ancak uygulamada bu esitligi saglamak her zaman miimkiin degildir. Varyansin
ortalamadan biiylik ¢ikmasi asir1 yayilim (overdispersion) ve kiiciik ¢ikmasi da az
yayilim (underdispersion) olarak tanimlanmaktadir (Breslow, 1990; Bohning, 1994;
Cameron ve Trivedi, 1998; Stokes vd, 2000; SAS, 2007). Veri kiimelerinde genellikle
agir1 yayihim, nadiren de az yayilim ile karsilagilmaktadir. Boyle durumlarda PR’yi
uygulamak, yanli parametre tahminlerinin elde edilmesine neden olur (Cox, 1983;
Cameron ve Trivedi, 1998). Veri setinde asir1 yayilim séz konusu oldugunda Negatif
Binom Regresyon (NBR)’nin kullanilmasi daha uygun olmaktadir (SAS, 2007). NBR
modeli, PR ile aym baglanti fonksiyonunu kullanmaktadir. Ozellikle veri kiimesinde
asir1 yayilim s6z konusu oldugunda NBR modeli, PR modeline tercih edilmektedir.

* Yrd. Dog. Dr., Yiiziincii Y1l Universitesi, Ziraat Fakiiltesi, Zootekni Boliimii, Biyometri- Genetik ABD,
65080 VAN, e-mail: yesilova@yyu.edu.tr

" Dog. Dr., Yiiziincii Y1l Universitesi, Ziraat Fakiiltesi, Bitki Koruma Béliimii. Entomoloji ABD, 65080
VAN, e-mail: ikasap@yyu.edu.tr
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Abdullah YESILOVA, Bans KAKI, ismail KASAP

Uygulamada, Poisson dagilimi gosteren sayima dayali olarak elde edilen degerler
beklenenden daha fazla sayida sifir degerine sahip olabilir. Boyle bir durumda fazla
sayida sifir degerine sahip bagimli degiskenin modellenmesinde, sifir agirlikli Poisson
regresyonunun (Zero-Inflated Poisson Regression=ZIP) kullanilmasi uygun bir
yaklagimdir (Lambert, 1992; Bohning, 1998; Bohning vd, 1999; Yau ve Lee, 2001;
Dalrymple vd, 2003). ZIP, kitlenin iki farkli tip veriden olustugunu varsaymaktadir.
Bunlardan birincisi, sifir degerlerine sahip olabilen Poisson dagilimli sayima dayali
veriler, buna karsin ikinci tip ise daima sifir degerleri alan veriler olmaktadir. ZIP
dagilimi, Poisson ortalamasiz# ve bireylerin oran1 7 olmak iizere iki parametreye

sahiptir (Bohning vd., 1999; Ridout vd., 2001; Lee ve Wang, 2001). Bununla birlikte,
yukarida bahsedilen asir1 yayilim, sifir degerlerinin ¢ok oldugu veri setlerinde de sz
konusudur. Boyle durumlarda, sifir agirlikli negatif Binom regresyonu (Zero-Inflated
Negatif Binomial Regression=ZINB) kullanilan alternatif bir modeldir (Hall, 2000;
Ridout vd, 2001; Yau ve Lee, 2001). Standart Poisson regresyonunda, asir1 yayilim
parametre tahminleri lizerinde kiigiik bir etkiye sahiptir, ancak standart hatalarin yanlis
tahmin edilmesine neden olmaktadir (Cox, 1983). Bu yanlig tahminleme yar1 olabilirlik
(Quasi-likelihood) yonteminin kullanilmasi ile giderilebilir. PR, NBR, ZIP ve ZINB i¢in
parametre tahminleri en ¢ok olabilirlik (maximum likelihood) yontemi ile elde
edilmektedir. Uygun model seciminde Akaiki bilgi Olgiitii ile Bayesci bilgi 6lciitii
kullanilmaktadir.

2. YONTEM
2.1 Materyal

Calismanin materyalini, Van merkez ilgesinden secilen bir bahgede, Mayis-Ekim ay1
sonuna kadar starking elma agaglarindan, haftalik olarak alinan yaprak oOrnekleri
iizerindeki, zararli akar Panonychus ulmi Koch (Acaring: Tetranychidae) ile bu akarin
avcist olan Zetzellia mali (Ewing) (Acarina: Stigmaeidae)’ye ait sayimlar olusturmustur.
Yaprak Ornekleri, toplam 10 agactan ve agac¢ basma 10 yaprak olarak toplanmistir.
Toplanan yapraklar laboratuvara getirilerek, stereobinokiiler mikroskop altinda
incelenerek, yapragmm her iki yiizeyi tizerindeki akarlar sayilip, kaydedilmistir.
Denemenin yiiriitiildigii bahge 02.07.2002 ve 27.07.2002 tarihlerinde iki defa
Fluvalinate etkili bir tarimsal savas ilaci ile ilaglanmis ve bu ilaglamanin akarlar tizerine
etkisi aragtirllmigtir. Bunun disinda, Van merkez ilgesinin aylik ortalama sicaklik
degerleri, Devlet Meteoroloji Istasyonundan alinmis ve akarlarin popiilasyonuna etkisi
degerlendirilmistir

2.2 Yontem
Bu boliimde PR, NBR, ZIP ve ZINB modellerine iligkin teorik bilgiler verilecektir. Dort

model i¢in parametre tahminleri en c¢ok olabilirlik yontemi kullanilarak, elde
edilmektedir.
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2.2.1 Poisson Regresyonu

PR’de ilgilenilen olayin g6zlenen sayist olan y, bagiml degiskenin Poisson dagilisina
sahip oldugu varsayilmaktadir. Poisson ortalamasi olan g ’niin logaritmasinin, bagimsiz

degiskenlerin bir dogrusal fonksiyonu oldugu varsayilmaktadir (Nelder ve Wedderburn,
1972; SAS, 2007). Log baglant1 fonksiyonlu Poisson regresyon modeli,

Pr(y;/ x;) = exp(—u) 1}’ [ ;! yi=0.1,... (1)
bigiminde verilmektedir. Esitlik (1) de
i = exp(x;xf3)

olup, x; kovaryet (ortak degisken) vektorii, f ise tahmin edilecek olan bilinmeyen
parametre vektoriidiir. PR’de o negatif olmayan yayilim parametresi olmak iizere,

Viw) =ou (2)
bi¢iminde yazilabilir. Esitlik (2)’de, « >1 ise asir1 yayihim, « <1 ise az yayilim ve a =1
ise yayilim olmadigin1 gostermektedir (SAS, 2007).

2.2.2 Negatif Binom Regresyonu

NBR bagimli degisken ile bagimsiz degiskenler vektorii arasinda, log baglanti
fonksiyonunu kullanmaktadir. NBR modeli,

1

-1
Pr(Y =y, /x;) TOita %!F(a_l)(yia/lwtayi )y’(1/1+a,ui)a a>0 3)

bi¢ciminde verilmektedir. Esitlik (3)’te, o asir1 yayilimin derecesini gosteren yardimci
parametre degeridir. & degeri sifira yaklasti§inda, negatif Binom model PR modeline
doniisiir. NBR modelde ortalama ve varyans,

E(y;1x) =
ve
Var(y; | x;) = 14 (x)"‘aﬂiz

olarak verilebilir ( Lawless, 1987; Cheung, 2002).
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2.2.3 Sifir Agirhikh Poisson Regresyonu

y; extra sifirlarin sayisini agiklamak i¢in, ZIP modeli,

7 +(1=7;)exp(—4;), y; =0

(1=7;) exp(=4;) 4" / Yy oy>0 @

Pr(y; /x;) = [
bigiminde yazilabilir (Ridout vd, 2001; Cheung, 2002). Esitlik (4)’te, =, ekstra sifirlarin

olma olasiligin1 gostermektedir. Bundan dolayr y; =0 olan bireyler, iki gruptan

olusmus sekilde tanimlanir. Bu gruplardan biri, denegin Poisson siireci gostermedigi,
digeri ise deneklerin

exp(—; )] [0!=exp(~4;)
olmasindan dolayi, sifir degerleri alan & ortalamali Poisson dagilimina aittir. Dagilimin

ortalama ve varyansi asagidaki bicimde yazilabilir (Ridout vd, 2001; Dalrymple vd,
2003).

E(y;)=(-7m)p; ve Var(y;) =(1-7;)p;(1+7;11;)
2.2.4 Sifir Agirhkh Negatif Binom Regresyonu

Sifir degerlerinin ¢ok fazla oldugu y; bagiml degiskeninin modellenmesinde alternatif
regresyon yontemi, ZINB’dir. ZINB regresyon modeli,

~u e
2

7rl-+(1—7z[)(l+auf) ¥, =0

Pr(y;/x;) = L )
o (1-m)M(1+auf)_ﬂ} /a(””i_c/")_yi’ %20

)

bi¢iminde yazilabilir (Ridout vd, 2001). Esitlik (5)’de, (a =0) ortak degiskenlere baglh
olmadig1 varsayilan bir yayilim parametresidir. ZINB dagiliminin ortalama ve varyansi
asagidaki bigimde yazilabilir.

E(vi)=(1=z)t; ve Var(yv;)=(1=z;) p,(1+ gty + i)

Bu dagilim limit ¢ — 0 gittiginde, ZIP dagilimina doniisiir. Negatif Binom dagilimin
ortalamas1 ,’dir. ¢ endeksi negatif Binom dagilimin formunu tanimlamaktadir. ¢=0

i¢in negatif Binom dagilimin varyansi

(+a)y,
olup, c=1 igin ise

TUIK, Istatistik Arastirma Dergisi, Temmuz 2007
TURKSTAT, Journal of Statistical Research, July 2007



Regression Methods Used in Modelling of Dependent Variable Obtained Based on Zero-Inflated Count Data Sifir Deger Agirlikli Sayima Dayal Olarak Elde Edilen Bagimli Degiskenin Modellenmesinde Kullanilan Regresyon Yontemleri

2
Mt Ol
olur (Ridout vd, 2001).
2.2.5 Uyum Olgiitleri

Akaiki bilgi olciitii (Akaiki Information Criteria=AIC) ve Bayesci bilgi Olgiitii
(Bayesian Information Criteria=BIC) model uyumu i¢in kullanilan uyum o6lgiitleridir.
Birgok Monte-Carlo simiilasyonu BIC, AIC uyum kriterinin birlikte kullanilmasi
gerektigini gostermektedir (Muthen ve Muthen, 2002; Dalrymple vd, 2003). En kiiciik
uyum olgiitlerine sahip model, en iyi model olarak kabul edilir. Genel olarak;

AIC =-2log L+2r (6)
\
BIC=-2logL +r1n(n) (7)

bigiminde tanimlanir. Esitlik (6) ve (7)’de,

LogL karisimhi Poisson regresyon modelinde iterasyon bittikten sonra elde edilen log-
olabilirlik degerini,

r parametre sayisini ve n ornek bitylikliiglinii gdstermektedir.

3. BULGULAR

Calismada, gerekli analizler SAS ve MPlus istatistik yazilim programlar1 kullanilarak
yapilmistir. Tim donemlere ait toplam akar sayis1 bagimli degisken, ilaglama, sicaklik
ve Zetzellia mali (avci) bagimsiz degiskenler olarak, modele dahil edilmistir. PR
modelinde asir1 yayilim degeri 128.0860 olarak bulunmustur. S6z konusu yayilim
degerinin (1) degerinden ¢ok biiyiik ¢ikmasi, veri kiimesinde asir1 bir yayilim oldugunu
gosterir. Dort farkli regresyon modeli i¢in uyum Oolgiitleri Tablo 1’de verilmistir.
Caligmada kullanilan 1292 gozlem degerinin, 888’1 sifir degerlidir. Veri kiimesinde sifir
degerlerinin ¢ok olmasi ve gozlemler arasindaki biiyiik fakliliklar asir1 yayilima neden
olmustur. Bundan dolay1 Tablo 1°de verilen uyum 0lgiitleri birbirlerinden oldukga farkli
bulunmustur. Bunun sonucu olarak, ZIP uyum o6lgiitleri PR’ye ve ZINB uyum o6lg¢iitleri
de NBR’ye gore daha kiigiik ¢ikmistir. Tablo 1’de koyu harflerle gosterilen, ZINB
modeli en iyl model olarak se¢ilmistir.

Tablo 1. Poisson ve negatif Binom regresyonu ile sifir agirhkh Poisson ve negatif Binom regresyonu
icin uyum ol¢iitleri

Model Log-Olabilirlik AIC BIC

PR -148760.41 297522.82 297527.93
Z1P -63541.62 127085.24 127090.75
NBR -2812.49 5626.98 5632.09
ZINB -2103.29 4208.59 4213.70

PR, NBR, ZIP ve ZINB icin modele alinan degiskenlere iliskin en ¢ok olabilirlik
yontemi ile elde edilen parametre tahmin degerleri ve standart hatalar1 Tablo 2’de
verilmistir. Tablo 2’ye gore, PR’de toplam akar sayisi lizerine avci akarm etkisi dnemli
bulunmusken (p<0.01), ilaglamanin ve sicakligin etkisi dnemsiz bulunmustur. NBR’de
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toplam akar sayisi lizerine avci akarin etkisi dnemli bulunmugken (p<0.01), ilaglamanin
ve sicakligin etkisi 6nemsiz bulunmustur. Elde edilen parametre tahminleri bakimindan
PR ile NBR benzer sonuclar vermistir. ZIP ve ZINB’de, modele alinan tiim bagimsiz
degiskenlerin, toplam akar sayis1 lizerine etkileri onemli bulunmustur (p<0.01).
Sicakligin etkisi hem PR’de, hemde NBR’de 6nemsiz c¢ikmistir. Sicaklik, akarin
gelismesi ve ¢ogalmasi {lizerine 6nemli etkenlerden birisi iken, PR ve NBR’de 6nemsiz
bulunmasi, veri kiimesinde biiyiik bir asir1 yayilim oldugunu gdstermektedir. Tablo 2’ye
gore, sifir agirlikli bagimli degiskenin (toplam akar sayisi) tahmin degeri ZIP ve ZINB
modellerinde sirasiyla, -48.705 ve -49.462 olarak elde edilmis ve dnemli etkiye sahip
olduklar1 saptanmistir (p<0.01). Boylece bagimli degiskendeki sifir degerlerinin
¢oklugu ZIP ve ZINB regresyon yontemlerinde onemli bir etkiye sahip olmustur. Bu
baglamda, sifir degerlerinin 6nemli etkiye sahip olmasindan dolay1, sifir deger agirlikli
regresyon modellerinin PR ve NBR’ye tercih edilmesi gerekmektedir.

Tablo 2. PR, NBR, ZIP ve ZINB modelleri icin parametre tahminleri ve standart hatalar

PR NBR ZIP ZINB
Parametreler Tahmin Tahmin Tahmin Tahmin
(standart hata) | (standart hata) | (standart (standart
hata) hata)
Intercept 4.543" 5767 7.981" 10.536"
(0.022) (1.089) (0.023) (0.738)
Zetzellia mali (ave) -0.059" -0.099' -0.176' -0.103"
(0.001) (0.015) (0.002) (0.013)
ilaglama -0.010 0.521 -0.064' 0.923"
(0.015) (0.499) (0.015) (0.283)
Sicaklik -0.024 -0.116 -0.120' -0.328'
(0.001) (0.073) (0.001) (0.454)
Intercept (sifir agirliklr) - - 25.654' 26.179"
(12539.09) (17314.07)
Toplam akar (sifir agirlikli) - - -48.705" -49.462"
(18273.72) (22860.9)

'p<0.01
4. TARTISMA VE SONUC

Caligmada, asir1 yayilim biiyiik bir etkiye sahip oldugundan dolay1, dort farkl regresyon
modelinde uyum o6lgiitleri ve parametre tahmin degerleri birbirinden oldukca farkli
bulunmustur. Genel olarak en kii¢iik uyum 6l¢iitlerine sahip model, en iyi model olarak
tanimlanmaktadir (Ridout vd, 2001; Dalrymple vd, 2003). Uyum Olgiitlerine
bakildiginda en uygun modelin, ZINB modeli oldugu saptanmistir. Sayima dayali
olarak elde edilen bagimli degiskende sifir degerlerinin ¢oklugu ve asir1 yayilimin
olmasi, ZINB modelinin uygun model olarak seg¢ilmesinde etkili olmustur. Sayima
dayali olarak elde edilen bagimli degiskende sifirlarin sayisinin az oldugu durumlarda,
PR ve NBR modellerinin kullanilmas1 daha uygun olmaktadir. Ancak bdyle bir veri
kiimesinde asir1 yayilim s6z konusu ise, NBR regresyon modeli PR modeline tercih
edilir (Agresti, 1997; Cameron ve Trivedi, 1998; Stokes vd., 2000; Muthen ve Muthen,
2002; SAS, 2007).
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Asir1 yayilimin biiylik bir etkiye sahip olmasindan dolay1 ZINB modelinden elde edilen
sonuglarin kullanilmas: gerekmektedir. Tablo 2’ye gore toplam akar (sifir agirlikli)
etkisinin tahmin degerinin dnemli ¢ikmasi, sifir deger agirlikli regresyon modellerinin
kullanilmas1 gerektigini gostermektedir. Sicaklik, akarin gelismesi ve ¢ogalmasi iizerine
onemli etkenlerden birisi iken, (Kasap, 2004), PR ve NBR’de sicakligin etkisi 6nemsiz
cikmistir. ZIP ve ZINB’de ise sicakligin etkisinin toplam akar sayis1 {izerine etkileri
onemli bulunmustur. Sicaklik akarin gelismesi ve ¢ogalmasi iizerinde 6nemli bir etkiye
sahip olmasma ragmen, PR ve NBR’de Onemsiz ¢ikmasi, bu modellerinin bdyle
yapidaki veri kiimelerine uygulanmamasi gerektigi sonucunu dogurmaktadir. Benzer
durum ilaglama i¢in de gecerli olmustur. PR ve NBR’de ilaglamanin etkisi dnemsiz
bulunmugken, ZIP ve ZINB’de onemli bulunmustur. Sifir deger agirlikli bagimh
degiskenin (toplam akar sayis1) tahmin degeri ZIP ve ZINB modellerinde sirasiyla,
-48.705 ve -49.462 onemli bulunmasi, uygulanan ZIP ve ZINP modellerinin PR ve
NBR’ye gore daha uygun oldugunu gostermektedir. Baska bir ifadeyle bagimlh
degiskendeki sifir sayilarmin ¢ok olmasi, sifir degerlerini dikkate alan sifir deger
agirlikli regresyon modellerinin kullanilmasini gerektirmektedir. Bagimli degiskende
yer alan sifir degerlerine iliskin tahmin degerinin 6nemsiz ¢ikmasi, ZIP, ZINB ve NBR
sonuglari arasinda pek farklilik olmadiginin gostergesi olabilir. Bu baglamda elde edilen
biitiin bulgular ile uyum 6lgiitleri birbirini desteklemektedir. ZIP ve ZINB modellerinin
gerek uyum Olgiitleri bakimindan, gerekse parametre tahminleri bakimindan PR ve
NBR modellerine gore daha iyi oldugu saptanmistir. Sonug olarak, sifir deger agirlikli
sayima dayali olarak elde edilen bagimli degiskenin modellenmesinde, sifir agirlikli
yontemlerin (ZIP ve ZINB) kullanilmas1 gerekmektedir.
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REGRESSION METHODS USED IN
MODELLING OF DEPENDENT VARIABLE
OBTAINED BASED ON ZERO-INFLATED
COUNT DATA

ABSTRACT

In this study, Poisson regression, negative binomial regression, zero-inflated
Poisson regression, and zero-inflated negative binomial regression were
investigated to analyze dependent variable obtained based on zero-inflated
counting. It was determined that overdispersion had a significant effect
because there were many zero values in data set and there were great
difference among the observations. Akaiki and Bayesian information criteria
were used to choose the most appropriate model. In conclusion, zero-inflated
negative binomial regression was chosen as the most appropriate model. It
was determined that zero-inflated Poisson regression could be preferred to
Poisson regression, and zero-inflated negative binomial regression could be
preferred to negative binomial regression. In zero-inflated negative binomial
regression, it was determined that predator acar (Zetzellia mali), temperature,
and spraying in the model had significant effects (p<0.01) on all stages of the
harmful pest acar (Panonychus ulmi Koch).

Key Words: Negative Binomial Regression, Overdispersion, Poisson
Regression, Zero-Inflated Negative Binomial regression, Zero-Inflated
Poisson Regression.
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ARCH MODELLERIYLE iMKB ULUSAL-100
ENDEKSINDE VOLATILITENIN iINCELENMESI

Serpil TURKYILMAZ'
OZET

Bu ¢alismada Autoregressive Conditional Heteroskedasticity (ARCH) tiirii
modeller kullanilarak, Istanbul Menkul Kiymetler Borsast (IMKB) ulusal 100
endeksinde  volatilitenin  (oynaklhigin, inis ¢ikiy  egiliminin) varligi
aragtirdlmigtir. Seri i¢in en uygun kogullu degisen varyans modeli tahmin
edilerek, IMKB ulusal 100 endeksi serisinin degerleri ile volatilitesi
arasindaki iliski incelenmistir. Ele alinan 02/01/2004 — 15/09/2005 dénemi
icerisinde IMKB ulusal 100 endeksi serisi icin EGARCH (1,1) modeli, en
uygun kosullu degisen varyans modeli olarak belirlenmistir. Buna gore IMKB
endeksi ile volatilitesi arasinda asimetrik bir iliski oldugu sonucuna
ulagilmistir. Diger bir ifade ile serinin volatilitesi, IMKB endeksini etkileyen
azalan yondeki soklara-dalgalanmalara (kétii haber) karst artma egilimi
gosterirken, artan yondeki soklara-dalgalanmalara (iyi haber) karsi azalma
egilimi gostermektedir.

Anahtar Kelimeler: ARCH Modellerii, EGARCH Modeli, Kosullu
Degisen Varyans, Volatilite.

1. GIRiS

Son yillarda diger iilkelerde oldugu gibi, Tiirkiye finansal piyasalarinda da hem
yatirimcilar hem de politikacilar agisindan dnemli sonuglar doguran ve agirlikli olarak
da Tirkiye ekonomisindeki belirsizlikler ve istikrarsizliklardan kaynaklandigina
inanilan, volatiliteden (oynakliklardan) séz etmek miimkiindiir. Oyle ki hisse senedi
fiyatlar1, doviz kurlar1 ve faiz oranlar gibi finansal degiskenlerde varolan asir1 volatilite
finansal sistemin igleyisinde aksamalara ve ekonomik performansin da énemli 6lciide
diismesine neden olmaktadir. Bu nedenle yatirnmeilar ve diger piyasa katilimcilari
finansal piyasalarda asir1 volatilitenin olup olmadigini bilmek ve eger varsa volatilitenin
yapisini belirlemek suretiyle piyasalarda olusabilecek riskten korunma yontemleri
gelistirerek, daha giivenilir 6ngoriilerde bulunabilmek istemektedir.

Bu calismanin amaci, 02/01/2004—15/09/2005 dénemi i¢in IMKB ulusal 100 endeksi
serisinde volatilitenin varliginin aragtirilmasi, varsa yapisinin belirlenmesidir. Bu
baglamda piyasalardaki belirsizligin bir Ol¢iisii olarak degerlendirilen volatilitenin
arastirilmasi; serinin dzelliklerinin belirlenmesi, uygun ARIMA modelinin 6nerilmesi,
secilen ortalama modelinin hatalarinda volatilitenin tespiti, en uygun kosullu degisen
varyans modelinin 6nerilmesi ve modelin degerlendirilmesi agamalarini igermektedir.
Caligmanin ikinci boliimiinde ARCH tiirii modellerin teorik yapilar1 hakkinda kisa bilgi
verilmektedir. Uciincii bolimde IMKB wulusal 100 endeksinde volatilitenin
arastirilmasini igeren uygulama kismi yer almaktadir. Dordiincii boliimde ise ¢alismada
elde edilen bulgular yorumlanarak, sonug olarak sunulmaktadir.

2. ARCH TURU MODELLER

Geleneksel ekonometrik yontemlere gore, hata terimi varyansinin sabit oldugu
varsayllmaktadir. Bununla birlikte pek cok finansal degiskene ait zaman serilerinin
genellikle yiiksek bir volatilite sergiledigi gézlenmekte, bu durumda sabit varyans
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varsaymmi gegerli olmamaktadir. Ongérii hatalarinin de@isen varyansa sahip oldugu
zaman serilerinin analizinde, serilerin bu 6zelligini de dikkate alacak modellere
gereksinim duyulmustur. Engle (1982), bu ihtiyaci gidermek amaciyla Otoregresif
Kosullu Degisen Varyans (Autoregressive Conditional Heteroscedasticity=ARCH)
siiregleri olarak adlandirilan, stokastik siireclerin yeni bir sinifin1 Onermistir.

2.1 ARCH Modeli

ARCH modelleri kosullu degisen varyansin modellenmesine imkan vermektedir. Bu
modellerde;

k
Ye=C+ 20y +u (1
i=1
seklinde ARMA (veya Olagan En Kiigiik Kareler (OEKK)) modeli yardimiyla tiiretilen
Ongoril hatalart {ut}serisinin, ornegin t donemine iliskin kosullu varyansi h;, belirli
sayida ge¢mis donem Ongdril hatalarinin karelerinin bir fonksiyonu olarak ifade edilir
(Engle, 1995; Bera ve Higgins, 1993; Diebold ve Lopez, 1995; Akgiray 1989). Ornegin
p gecmis donem igin ARCH(p) genel modeli;
P
h =a,+ zaiutz—i (2)
i=1
seklinde yazilir. Burada p modelin derecesini, ¢, modelin parametrelerini ve {uf_i} ler
ise gegmis donem Ongdrii hatalarinin karelerini ifade etmektedir. ARCH modellerinde
o, parametrelerine iliskin bazi kisitlar s6z konusudur. u; ‘nin iiretilen biitiin degerleri

igin kosullu varyans o pozitif olmak durumundadir. Bu durumun saglanabilmesi igin
a,,a,,...a, parametreleri negatif olmamalidir. Bir bagka ifade ile, ;>0 ve i=1, 2,...p
olmak iizere «; > 0kosullar1 saglanmalidir. Diger bir kisit ¢, ’lerin her birinin veya

toplaminin 1°den kiigiik olmasidir. Bu kisit duragan ARCH siireci icin gereklidir (Ozer
ve Tiirky1lmaz, 2004).

2.2 GARCH Modeli (Genellestirilmis ARCH)

ARCH modelinde bahsedilen kisitlardan dolayr ve negatif varyansli parametre
tahminlerine ulagilmasi1 sakincasim1  gidermek amaciyla, ARCH modellerinin
genigletilmis hali olan daha fazla geg¢mis bilgiye dayanan, daha esnek bir gecikme
yapisina sahip olan bir model yapisi1 gelistirilmistir. S6z konusu modele genellestirilmis
ARCH veya GARCH modeli ad1 verilmistir. GARCH (p,q) modeli varyansin, ge¢mis
donem volatilitelerin ve bagimli degiskenin ge¢mis donem varyanslarina bagli olarak
aciklandigi modellerdir. GARCH (p,q) modeli agagidaki gibidir (Bollerslev, 1986;
Bollerslev, 1990; Chou, 1988; Demos ve Sentana, 1998; Drost ve Nijman, 1993);

P q
h =a,+ zaiutz—i + Zﬂiht—i 3)
i1 i1

p>0,q20, a,>0, o, 20 (i=1,2,...p) ve B, 20 (i=1,2,...q) esitlikleri gecerlidir.

Uygulamalarda sikg¢a kargilasilan bir model tipi olarak GARCH (1,1) modeli;
h, = a,+au, + ph,_ 4)
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seklinde yazilabilir. Tyi tanimlanns bir GARCH (1,1) siireci i¢in biitiin parametrelerin
(ay>0, a,20 ve P, 20) pozitif olmasi ayrica «,+ f, <1 kosulunu saglamasi
gereklidir. Bu kosullar duraganlik i¢indir (Enders, 1995).

Kosullu degisen varyansi modellemek icin gelistirilen bu modellerin yaninda, diger bazi
tiirev modeller Onerilmistir. Literatiirde yaygin olarak kullanilanlardan 6rnegin ARCH-
M, EGARCH, TARCH, C-ARCH, PARCH modellerine kisaca yer verilmistir.

2.3 ARCH-M Modeli (Ortalamadaki ARCH)

ARCH-M modelleri kosullu ortalamadaki volatilite etkisini en iyi sekilde tanimlayan
modellerdir. {lk kez Engle, Lilien ve Robins (1987) tarafindan tartisilmistir. Bu
modellerde kosullu varyans veya kosullu standart sapma, kosullu ortalama modelinde
bir aciklayici degisken olarak yer almaktadir. S6z konusu modeller asagidaki gibi
gosterilebilir (Salman, 2002).

yt=xtﬂ+j’ht+ut (5)
v, =x,B+M[h, +u, (6)

ul Q, | ~N(O, hy) dir. Burada u; bir GARCH modeli ile agiklanmaktadir.
» q 1/2

u, =\ a,+ zaiutz—l + Zﬂ, h,_; v, (7
i=1 j=1

P q

h, =q, +Zaiutz—l +Zﬂjht—j 3
i=1 j=1

Burada v, beyaz giiriiltii siirecidir (Gourie'roux, 1997).

2.4 EGARCH Modeli (Ustel Genellestirilmis ARCH )

Yukarida ele alimnan ARCH tiirii modellerde varyansin etkisinin simetrik oldugu
varsayilmigtir. Ayrica s6z konusu modeller volatilitenin igaretini degil, bitylikliiglinii ele
alan modellerdir. Oysa uygulamada azalan yondeki soklarin-dalgalanmalarin (kotii
haber), artan yondeki soklar-dalgalanmalardan (iyi haber) daha yiiksek volatilitelere
neden oldugu siklikla gézlenmektedir. Bu durum varyans etkilerinin asimetrik olarak
ortaya ¢ikmasina neden olmaktadir. Nelson (1991), s6z konusu asimetrik yapinin
incelenmesine imkan veren, iistel GARCH adi verilen EGARCH modelini gelistirmistir.

Kosullu varyans ve gegmis donem hatalar1 (u;)’ler arasindaki bagimliligi ortaya koyan,
pozitiflik kosullarindan kagimmak icin logaritmik olarak ifade edilen s6z konusu
modelin EGARCH (1,1) gosterimi;

log(h,) = a0+§\/i+5 F+ﬂlog(h,1) 9)

seklinde gelistirilmigtir (Nelson, 1991). Eger §,=0 ise varyans, simetriktir. Azalan
yondeki dalgalanmalar (k&tii haber) (u.; <0), ((0, —,)/+/h,_, ) etkisine sahipken, artan
yondeki dalgalanmalar (iyi haber), (u.; >0), ((5, +6,)/+/h,_, ) etkisine sahiptir. 0o,

negatif ve istatistiksel olarak anlamli ise, bu durum volatilite {izerinde daha biiyiik bir
etkiye sahip negatif hatalarla ilgili bir asimetrinin varliginin gostergesidir (Hamori,
2000).
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2.5 TARCH Modeli (Esiksel ARCH)

EGARCH modelinde oldugu gibi hata varyanslarindaki asimetriyi agiklayan
modellerdir. Zakoian tarafindan tanitilan “Threshold Heteroscedastic Model” veya
TARCH modeli olarak isimlendirilen modelin agik yazilimi, Threshold ARCH
(TARCH) modelidir (Koutmos, 1988; Engle ve Victor, 1993; Zakoian, 1994). Kosullu
varyans i¢in TARCH(1,1) modeli;

h,=ay+ou., +pu, _u, +ph,_ (10)
Modeldeki y terimi kaldirag-diirtii (leverage) etki terimi, asimetriligin gdstergesidir. Bu
modelde azalan yondeki dalgalanmalar (k6tii haber) (u.; <0), a + y etkisine sahipken,
artan yondeki dalgalanmalar (iyi haber), (u.; >0), a etkisiyle tanimlanir. Istatistiksel
olarak anlamli bir y asimetrinin kanmtidir. Eger y >0 ise volatilite lizerinde daha biiyiik
bir etkiye sahip negatif soklu bir asimetri, eger y <0 ise volatilite lizerinde daha biiyilik
bir etkiye sahip pozitif soklu bir asimetri s6z konusudur. TARCH modelinin daha
yiiksek dereceleri i¢in;

V4 q
h,=a,+Y aul +mld,  +Y Bh_; (11)
i=1 j=1

modeli gelistirilmistir (Hamori, 2000; Eviews 5.1 Users Guide, 2005; Engle ve Patton,
2001).

2.6 C-ARCH Modeli (Bileske ARCH)

Kosullu varyansin sabit terimi, zaman-degisken ve sabit olmak iizere iki pargada ele
alan C-ARCH modeli, kisa ve uzun dénem varyansini ayri ayri ifade etmektedir. C-
ARCH (1,1) modelinde, GARCH (1,1) modelinde bulunan w parametresi q; parametresi
ile yer degistirmektedir. Yine h; uzun dénem degisen varyansi gostermektedir ve g
parametresi kosullu varyansin zaman-degisken kalic1 bileskesini ifade etmektedir
(Kizilsu, Aksoy ve Kasap, 2001; Eviews 5.1 Users Guide, 2005). Buna gore;

ht =q,+ a(gtz_l g = ) + ﬂ(ht—l - qt—l)

, (12)
q,=w+p(q,_,—w)+de_ —h,_)

Esitlikler birlestirildiginde, q;, hy’de yerine konuldugunda;

h,=w+p(q,, —w)+ ¢(£t2—] - O-tz—l )+ a(gtz—l -4, )+ ﬂ(o-tz—] —4,) (13)
elde edilir. Burada p, q/nin w’ye varma hizim1 géstermektedir. ¢ ARCH-GARCH’1n
kalic1 bilesik etkisidir. S gegici GARCH ve «aise gegici ARCH etkisidir. (Kizilsu,
Aksoy ve Kasap, 2001; Eviews 5.1 Users Guide, 2005).1

2.7 PARCH Modeli (Uslii ARCH)

Power ARCH (iisliit ARCH) modelleri ARCH tiirii modellerin bir devami olarak, Ding,
Granger ve Engle (1993) tarafindan gelistirilmistir. Klasik modellerdeki zaman serisi
verilerinin mutlak deger ya da karesinin yerine, verilerin doniisiimiiniin verinin kaginci
kuvveti ile oldugunu analiz etmektedir. Genel PARCH modeli;

! Asimetrik Bileske ARCH modeli olarak adlandirilan AC-ARCH modeli ise ARCH etkisini kosullu
varyansin asimetrisi ve biiylikliigii olarak bolerek asimetri hakkinda bilgi vermektedir. Bu konuyla ilgili
ayrintili bilgi i¢in bkz: (Rabemananjara ve Zakoian, 1993, Kizilsu, Aksoy ve Kasap, 2001).

TUIK, istatistik Arastirma Dergisi, Temmuz 2007
TURKSTAT, Journal of Statistical Research, July 2007

13



ARCH Modelleriyle MKB Ulusal-100 Endeksinde Volatilitenin Incelenmesi The Analyzing of Volatility on Istanbul Stock Exchange (ISE) National 100 Index by Using ARCH Models

P q
ol =a,+ Za,.(e,_,. —y€.)" + Zﬂjo-,"_,. dir. (14)
i=1 i=1

Esitlikte yer alan ¢, ve §; standart ARCH ve GARCH parametreleri, y, asimetrik etki-

Vi
(i=1,2,...7) (Telatar ve Binay, 2001; Ding Granger ve Engle, 1993; Eviews 5.1 Users
Guide, 2005). Eger d=2 ve y, =0 ise PARCH modeli standart GARCH modeline

dontisiir. ¥, # 0 ise asimetrik etki s6z konusudur.

kaldirag parametresidir. d ise standart sapmanin {is parametresidir. Burada d>0 , <1

3. IMKB ULUSAL-100 ENDEKSIi SERISINDE VOLATILITENIN
ARASTIRILMASI

Bu boliimde, belirlenen dénem igerisinde IMKB ulusal 100 endeksi serisinde
volatilitenin varliginin arastirilmast ve yapisinin belirlenmesi asamalarina yer
verilmistir.

3.1 IMKB Endeksi Serisinin Tamitilmasi ve Ozelliklerinin Belirlenmesi

Caligmada 02/01/2004 — 15/09/2005 donemi i¢in 614 gozlem degerinden olugan, giinliik
IMKB Ulusal 100 kapanis fiyat endeksi degerlerinde volatilitenin varlii incelenmistir.
IMKB endeksi serisinin Sekil 1°de verilen kartezyen grafigi incelendiginde, ele alinan
donemde endeks serisinin artan bir egilim icerisinde oldugu goézlenmektedir. Grafiksel
degerlendirmeye gore serinin ortalama duragan olmadigi sOylenebilir. Ayrica
02/01/2004 — 15/09/2005 doneminde belirgin diizenli olmayan inis ¢ikislarin olmasi,
seride degisen varyans olabilecegi izlenimini vermektedir.

352000
300004
250004
200004
15000 -
2004007 2005M01 200amM07
— IMKE100

Sekil 1. IMKB Endeksi serisinin kartezyen grafigi

(IMKB100) degiskeniyle tanimlanan IMKB serisi igin Sekil 2°de verilen Otokorelasyon
ve Kismi Otokorelasyon (ACF-PACF) grafigi incelendiginde; otokorelasyon
fonksiyonun k=1, 2,...24 gecikme i¢in hesaplanan tiim gecikmelerde istatistiksel olarak
anlamli  degerler aldiZi ve tiim otokorelasyon degerlerinin  «=0,05 igin

F2/4614 =%0,08 giiven siirlar1 diginda kaldig goriilmektedir.
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Autocorrelation Partial Carrelation AL PAC  Q-Stat Prob
| ] | 1l 1 0.991 0.991 60535 0.000
| e— ] 2 0.983 0.038 1204.0 0.000
| e— i1 3 0975 -0.010 17928 0.000
| — 1|1 4 0967 0.021 23725 0.000
| e— ] 5 0.958 0.039 29441 0.000
| e— ] 5 0.952 0.027 35082 0.000
| — 1|1 7 0945 0.016 40845 0.000
| e— ] 8 0935 0.026 46137 0.000
| — 11 9 0.932 0.017 51562 0.000
| — [l 10 0.925 0.026 56915 0.000
| e— i1 11 0.918 -0.008 62196 0.000
| e— 11 12 0911 0.022 67409 0.000
| e— 1|1 13 0904 0.017 72553 0.000
| e— il 14 0.89 -0.045 7761.9 0.000
| e— [l 15 0.88% -0.028 82604 0.000
| — i 16 0.881 0.028 8751.4 0.000
| e— g 17 0.875 0.072 92364 0.000
| e— ] 18 0.865 0.029 97161 0.000
| e— 1|1 19 0.864 -0.018 10190, 0.000
| e— I 20 0.855 -0.006 10653, 0.000
| e— i1 21 0.852 0.008 11121, 0.000
| e— 11 22 0846 0D.015 11579. 0.000
| — I 23 0841 0,008 12032, 0.000
= 1| 24 0835 -0.012 12479. 0.000

Sekil 2. IMKB100 Serisinin ACF ve PACF Grafigi

Bu durum IMKB endeksi serisinin duragan olmadiginin gostergesidir. Bu sonucu
desteklemek amaciyla, Gelistirilmis Dickey-Fuller (ADF) ve Phillips-Perron (PP) birim
kok test sonuglar1 Tablo 1°de verilmistir.

Tablo 1. IMKB100 serisi i¢cin birim kok test sonuclari

Degisken Test Istatistikleri %S5 Kritik Deger
IMKB100 ADF (18)=0,541321 -2,866037
PP (9)=0,607772 -2,866037

Tablo 1’e gore ADF test istatistigi 0,541321 degeri ve PP test istatistigi 0,607772
degeri, %5 anlam diizeyinde -2,866037 MacKinnon kritik degerinden, mutlak degerce
kiigiik oldugu i¢in serinin duragan olmadigi, sifir hipotezi kabul edilir. Buna gore,
IMKB endeksi serisi orijinal degerlerinde duragan degildir.

3.2 IMKB Endeksi Serisi i¢cin Uygun ARIMA Model Tipinin Belirlenmesi

IMKB endeksi serisi igin ARIMA (p,d,q) model tipinin &nerilebilmesi serinin
duraganlastirilmas1 ile mimkiindiir. Bu amagla serinin 06zelliklerinin daha iyi
belirlenebilmesi amaciyla once dogal logaritmasi, sonra ortalama duraganlhigin
saglanmas1 amactyla da d=1"inci dereceden farklar1 alinmistir. Béylece (DLIMKB100)
degiskeni ile tanimlanan I(1) IMKB endeksi serisinin kartezyen grafigi Sekil 3’de
verilmistir.
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2004m07 2005M01 2005M07

— DLIMIKE 100

Sekil 3. DLIMKB100 Serisinin grafigi

Kartezyen grafigi incelendiginde gorsel olarak I(1) IMKB endeksi serisinin
duraganliginin saglanmis oldugu séylenebilir. Ayrica Sekil 4’de verilen DLIMKB100
serisinin ACF ve PACF grafigi incelendiginde, fonksiyonun tiim gecikmelerde

F2/4613 =F0,08 giiven siirlart igerisinde kaldigin1 ve istatistiksel olarak anlamli
olmayan degerler aldigin1 gostermektedir.

Autocarrelation Partial Carrelation AC  PAC Q-Stat Prob

100158 -0.018 0.1971 0857
2 0016 0015 0.3454 0841
3 0044 0044 15198 0678

! 4 0052 0051 32145 0523

! 5 -0.055 -0.058 51088 0403
! I 6 0022 0020 54083 0453
! I 7 0015 0023 55577 04582
i ! g -0.055 -0.056 7.6235 0.471
! ! 90014 0026 77489 0560
! 10 -0.044 -0.045 59543 0536
! 11 -0.033 -0.025 26464 0562
! 12 0.003 0001 96531 0646
il 13 0.093 0020 15052 0304
! 14 0.001 -0.000 15053 0375
] 15 0.065 0.080 15.008 0262
! 16 0.004 -0.005 15.019 0323
! 17 0.092 0086 23.426 0136
! 18 0.007 0.004 23.459 0174
I 19 0.002 0011 23506 0216
! 20 -0.019 0011 23733 0.254
! 21 0019 0026 23972 0294
22 0055 0047 25910 0256
il 23 0058 0085 28054 0214

1
1
1]
1
1
1
1
1
1
1
1
1
]
1
1]
1
1
1
1
1
1
1]
1
! ! 24 0082 -0.052 30521 0168
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Sekil 4. DLIMKB100 Serisinin ACF ve PACF Grafigi

Otokorelasyon fonksiyonunun bu ozelligi DLIMKBI100 serisinin duragan oldugu
anlamina gelir. Bu sonucu desteklemek amaciyla Tablo 2°de ADF ve PP Birim Kok
Test sonuglari da verilmistir.

Tablo 2. DLIMKB100 Serisi icin birim kok test sonuclari

Degisken Test Istatistikleri %S5 Kritik Deger
DLIMKBI100  ADF (18)=-25,18816 -2,866044
PP (8)=-25,19217 -2,866044
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Tablo 2’deki sonuglara gore ADF test istatistigi -25,18816 degeri ve PP test istatistigi -
5,19217degeri, %5 anlam diizeyinde -2,866044 MacKinnon kritik degerinden mutlak
degerce biiyiik oldugu i¢in serinin duragan olmadig sifir hipotezi reddedilir. Buna gore
DLIMKBI100 serisinin duragan bir seri olduguna karar verilir. Serinin Sekil 4’te verilen
ACF ve PACF grafiklerindeki egilim benzerligi nedeniyle seri igin Onerilen gegici
uygun ARIMA (p,d,q) modeli ARIMA (1,1,1)’dir. Onerilen diger ortalama modelleri
icerisinde parametrelerinin anlamliligi, Akaike (AIC), Schwarz (SCI) ve Log
Olabilirlik degeri kriterleri agisindan en uygun model olarak belirlenmistir. Bu
ortalama modeli;

(1-¢ L)y=(1-6,L)u, (15)
esitligi ile ifade edilir.?

ARIMA (1,1,1) kosullu ortalama modelinin hata terimleri, kosullu degisen varyansi
modellemede kullanilmaktadir. Modele iliskin sonuglar Tablo 3’te verilmistir.

Tablo 3. ARIMA (1,1,1) modelinin sonug¢lari

Katsayilar Std. Hata t p
AR (1) -0,799247 0,099164 -8,059860 0,0000
MA (1) 0,828920 0,094979 8,727429 0,0000
Sbt. Terim 0,000879 0,000571 1,538007 0,1246
AIC -5,708278
SCI -5,686627
Log Olab. 1749,733

ARIMA (1,1,1) modelinin uygunlugunun testi modelden elde edilen 6ngdrii hatalarinin
otokorelasyon fonksiyonuna ve bu fonksiyondan yararlanilarak hesaplanan

Q=an,.2 istatistigine  dayali  yapilabilir. Ongorii  hatalarmin  otokorelasyon

katsayilarinin tamami F2/+4/613 =%0,08 giiven sinirlar1 iginde yer almaktadir. Bu

durum, hatalarin rassal oldugunu ve modelin uygunlugunu gosterir. Otokorelasyon
katsayilarindan yararlanilarak hesaplanan Q istatistigi Q=613*0,0456 ve

K-p-q=24-1-1=22 serbestlik derecesinde Q=27,97593 < y( .., =33,925 oldugu igin

hatalarin rassallig1 ile ilgili yukarida yapilan degerlendirme, ARIMA (1,1,1) modelinin
IMKB100 serisi i¢in %5 anlam diizeyinde uygun oldugu sonucunu desteklemektedir.

3.3 IMKB Endeksi Serisinde ARCH Etkisinin Arastirilmasi

IMKB endeksi serisi i¢in uygun bulunan ARIMA (1,1,1) modelinin hatalarinda ARCH
etkisinin varliginin kontrolii icin ARCH-LM testi kullanilmaktadir. Bu testte ARCH
etkisinin olmadig sifir hipotezi sitnanmaktadir. Test sonuglar1 Tablo 4°te verilmistir.

Tablo 4. ARCH-LM testi sonuclari

2
Xoos, Kritik Deg. TR p

ARCH (1) 3,841455 4,844498 0,027744

? Esitlikteki y,; logaritmik birinci dereceden farki alinmis duragan IMKB100 serisini gostermektedir.
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Tablo 4’¢ gore TR® degerinin %5 anlam diizeyinde 1 serbestlik dereceli ;(3)05

degerinden biiyiik olmasi, sifir hipotezinin reddini saglar. Bu karara gore, ARIMA
(1,1,1) modelinin hatalarinda ¢ok yiiksek olmamakla birlikte, ARCH etkisinin
varligindan s6z edilebilir. %5’ten kiiciik olan p olasilik degeri de bu sonucu destekler
niteliktedir. Bu durumda seride ARCH etkisini de gbéz 6niinde bulunduran kosullu
degisen varyans modellerinin kullanilmas1 uygundur.

3.4 En Uygun ARCH Tiirii Model Tipinin Belirlenmesi ve Degerlendirilmesi

Teorik kisimda yer verilen ve incelenen modeller igerisinde istatistiksel anlamlilik, AIC,
SCI ve Log Olabilirlik kriterlerine gore EGARCH (1,1) modeli IMKB endeksi serisi
icin en uygun ARCH tiirii model olarak belirlenmistir.’ S6z konusu modelin sonuglari
Tablo 5’ te verilmistir.

Tablo 5. EGARCH (1,1) modeli sonuglari

18

Kosullu Degisen Varyans Kosullu Ortalama
Modeli Modeli
EGARCH (1,1) a, B 5, 5, AR(1) MA(1)
-1,299180 0,853203 0,054896 -0,122144 -0,803709 0,825300
(-2,987284)  (17,35978) (1,785594) (-3,726589)  [(-9,553903)  (10,02923)
AIC Kriteri -5,741630
SWC Kiriteri -5,691112
Log Olab. 1763,939

Tablo 5’e gore EGARCH (1,1) modelinin parametrelerine bakildiginda §, parametresi
%10 anlam diizeyinde, diger tiim parametreler %5 anlam diizeyinde istatistiksel olarak

anlamlidir. Kaldirag (leverage) etki terimi olan 5, parametresi negatif ve istatistiksel
olarak anlamlidir. Bu durumda asimetrik etkinin anlamli oldugunu, azalan ydndeki
soklarin-dalgalanmalarin IMKB endeksi serisinin volatilitesi {izerinde, artan yondeki
soklara-dalgalanmalara gére daha biiylik bir etkisinin oldugu sdylenebilir. Seri igin
secilen en uygun ARCH tiiri model olan EGARCH (1,1) kosullu degisen varyans
modelinin standartlastirilmig varyans 6ngorii hatalarina ve modelin kosullu standart
sapmalarina ait grafikler Sekil 5°te verilmistir.*

* Tahmin sonuglar1 olabilirlik fonksiyonunu en ¢oklayan Berndt, Hall ve Hausman (BHHH) metodu
secilerek, Eviews 5.1 paket programi yardimiyla gergeklestirilmigtir.

* Standartlagtinlmis varyans 6ngorii hatalari uy/ 1/}!, ile elde edilmistir. Kosullu standart sapmalara ait

grafik ise kosullu varyans serisinin karekok degerleri ile elde edilmistir.
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Sekil 5. EGARCH(1,1) modelinin standartlastirilmis varyans 6ngorii hatalar: ve kosullu standart
sapmasinin grafigi

EGARCH (1,1) modelinin uygunlugunun belirlenmesi agisindan modelin 6ngdrii
hatalarina uygulanan ARCH-LM testi sonuglari Tablo 6’ da verilmistir.

Tablo 6. ARCH-LM testi sonug¢lar:
)
Xoosa Kritik Deg. TR p
ARCH (1) 3,841455 0,675899 0,411832

Tablo 6’daki sonuglardan anlasildig1 gibi, IMKB endeksi serisinin kosullu ortalama
modeli olan ARIMA (1,1,1) modelinin hatalarindaki ARCH etkisi, EGARCH (1,1)
kosullu degisen varyans modeliyle giderilmistir. Sekil 6 ve Sekil 7°de EGARCH (1,1)
modelinin ortalama ve kosullu degisen varyansinin Statik ve Dinamik yontemle ongdrii
grafikleri yer almaktadir. Statik yontemle Ongoriiler gercek gozlem degerlerinden,
dinamik yontemde ise bagimli degiskenin gecmis dénem degerlerine iliskin 6ngoriiler
yardimiyla hesaplanir.
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Sekil 6. Statik yontemle varyans ongorii grafigi

IMKB endeksi serisinin ortalama modeli 6ngériisiinii Sekil 6’daki birinci grafik, kosullu
varyans Ongoriisiinii ise ikinci grafik gostermektedir. Varyans Ongoriisii grafigindeki
degerler, Sekil 5°te grafigi verilen kosullu degisen varyans modelinin kosullu standart
sapmalarinin kareleridir. Grafikte yer alan maksimum ve minimum degerler kosullu
varyanstaki yiiksek ve diigiik volatiliteleri ifade etmektedir.
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Sekil 7. Dinamik yontemle varyans 6ngorii grafigi

IMKB endeksi serisinin dnceki dénemlere dayanarak elde edilmis ortalama &ngériileri,
Sekil 7’deki birinci grafikte, kosullu varyans ongoriileri de ikinci grafikte yer
almaktadir. S6z konusu grafiklerden kosullu varyansin sabit kaldig1 goriilebilir. Buna
dayali olarak EGARCH (1,1) modelinin IMKB endeksi serisinin degisen varyansini
modellemede giivenilir sonuglar verebilecegi sdylenebilir.

Asagida s6z konusu degisken i¢in segilen en uygun kosullu ortalama ve kosullu degisen
varyans modelleri 6zetle verilmistir.

Kosullu Ortalama Modeli; ARIMA ( 1,1,1)5
(1+0,803709L)y=(1-0,825300L )u,

Kosullu Degisen Varyans Modeli; volatilitenin tahmini i¢in kullanilabilecek
EGARCH (1,1) kosullu degisen varyans modeli,

ut—l ut—l

log(hy)=-1,299180+0,054896

t-1 t-1

-0,122144[ J+O,853203log(ht_1)

seklinde verilebilir.

* Burada y,, birinci dereceden farklari alinan logaritmik IMKB endeksi serisini gdstermektedir
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5. TARTISMA VE SONUC

Yatirimeilar ve politika yapicilar igin enflasyon oranlari, hisse senetleri fiyatlari, doviz
kurlari, repo faiz oranlar1 gibi ¢esitli finansal degiskenlerin 6ngdriilmesi oldukg¢a biiyiik
Ooneme sahiptir. Bu tiir finansal degiskenlerin 6zellikle hiikiimet politikalarindaki
degisikliklerden ve finansal piyasalardaki belirsizliklerden 6nemli 6lgiide etkilendikleri
bilinen bir gergektir. Bu nedenle yatirimcilar ve piyasa katilimeilari finansal piyasalarda
yiiksek bir volatilitenin olup olmadigin1 bilmek ve eger varsa bu volatilitenin yapisini
belirlemek suretiyle riskten korunmak istemektedir.

Bu amagla incelenen 02/01/2004—15/09/2005 déneminde IMKB ulusal 100 endeksi
serisi i¢in disiik bir ARCH etkisi bulunmus ve volatilitesi modellenmistir. ARCH-LM
testine gore diisiik bir ARCH etkisinin olmasi, yasanan ekonomik krizlerden sonra
yapilan finansal igleyisi etkileyen yapisal ve idari anlamdaki diizenlemelerin bir sonucu
olarak yorumlanabilir.

Calismada EGARCH (1,1) modeli, parametrelerin anlamliligi ve AIC, SCI, Log
Olabilirlik kritik degerlerine gore seri i¢in en uygun kosullu degisen varyans modeli
olarak secilmistir. Modelin degerlendirilmesi kisminda IMKB ulusal 100 endeksi
serisinin kosullu degisen varyansint modellemedeki uygunlugu, hatalara uygulanan
ARCH-LM testi ile kontrol edilmis ve EGARCH (1,1) modeliyle kosullu ortalama
modelinin hatalarindaki ARCH etkisinin kaldirildig1 sonucuna ulagilmstir.

Modelin kaldirag etki terimi olan 5, parametresi negatif ve istatistiksel olarak anlamh
bulunmustur. Bu durumda asimetrik etkinin anlamli oldugunu azalan yondeki soklarin-
dalgalanmalarin IMKB endeksi serisinin volatilitesi iizerinde, artan yondeki soklara-
dalgalanmalara gore daha biiyiik bir etkisinin oldugu soylenebilir. IMKB ulusal 100
endeksi serisi i¢in asimetrik volatilitenin anlamli bulunmasi agirlikli olarak yabanci olan
bireysel ve kurumsal yatirimcilarin finansal piyasalarda olusan herhangi bir olumsuzluk
karsisinda buna tepki olarak piyasadan ¢ekilmeleriyle agiklanabilir.
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THE ANALYZING OF VOLATILITY ON
ISTANBUL STOCK EXCHANGE (ISE)
NATIONAL-100 INDEX BY USING ARCH
MODELS

ABSTRACT

In this study, it has been examined that the existing of volatility on Istanbul
Stock Exchange (ISE) National-100 index by using ARCH-class models. It has
been analyzed the relationship between (ISE) National-100 index and
estimated volatility. In the examined period 02/01/2004-15/09/2005,
EGARCH (1,1) model has been determined as the most fitting conditional
heteroscedasticity model for (ISE) National-100 index series. So, it has been
deduced that there is an asymmetric relationship between (ISE) National-100
index and its volatility. In other words, while volatility of series tends to
increasing against decreasing shocks (bad news), it tends to decreasing
against increasing shocks (good news) effected ISE index.

Key Words: ARCH Models, Conditional Heteroscedasticity, EGARCH
Model, Volatility.
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BEHRENS-FISHER PROBLEMIi VE COZUM

YONTEMLERI
Siileyman GUNAY" Semra TURKAN"
OZET

N(},ll , Glz ) N(,u2 , 0'22 ) seklinde normal dagilan iki kitlenin

ortalamalart arasindaki farklilik arastiriirken, bu iki kitlenin varyanslart
bilinmiyorsa ve esit degilse s6z konusu iki kitlenin ortalamalarimin testi,
Behrens-Fisher problemi olarak bilinir. Behrens-Fisher probleminin
¢oziimiinde ¢ok sayida yontemler gelistirilmistir. Welch-t testi, permiitasyon
testi v.b. bu testlerden bazilaridir. Bu ¢alismada Behrens-Fisher probleminin
¢oziimiinde kullanilan Welch-t testi, permiitasyon testi ve sayisal yontemler
tartisimistir.  Monte Carlo sonuglarima deginilerek Welch-t testi ve
permiitasyon testi karsilastirimigtir. Son olarak  sayisal ydontemler igin
Cressi ve Whitford tarafindan onerilen istatistikleri iireten bir bilgisayar
yazilimi uygulanmistir.

Anahtar Kelimeler: Behrens-Fisher Problemi, Permiitasyon Testi,
Welch-Testi.

1. GIRiS

iki kitlenin dagilimi konum, dlcek ve sekil bakimindan kitlelerin ortalamalari arasindaki
farkliligin testini etkileyebilir. Bu nedenle iki kitlenin ortalamalar1 arasindaki farklilik
aragtirilirken, oncelikli olarak kitlelerin dagilimlar arasinda fark olup olmadig: test

edilir. Bu testin sonucunda dagilimlar arasinda fark olmadig ve kitlelerin N(],L1 ,Go ),
N (,u2,022 ) seklinde normal dagildig1 varsayilsin. Bu durumda ele alian kitlelerin

varyanslari  bilinmiyorsa ve esit degilse (o’ #0.) sozkonusu iki kitlenin

ortalamalarinin testi, Behrens-Fisher problemi olarak bilinir. Hata degiskenleri farkl ve
bilinmeyen varyanslara sahip oldugunda iki ortalamanin esitligini test eden
genellestirilmis Behrens-Fisher problemi bilinen bir 6rnektir ve bu ortalamalara iliskin
hipotezler Behrens-Fisher probleminin ¢oziimiine iliskin yontemler yardimiyla test
edilebilir. Parametrik olmayan iki kitlenin ortalamalar test edilirken ise permiitasyon
test istatistigi kullanilabilir.

Behrens-Fisher probleminin ¢oziimiinde ¢ok sayida yontem gelistirilmistir. Bunlar
icinde en ¢ok kullanilanlari; Fisher (1936), Welch (1947), Wald-Romanovskaja (Wald,
1955; Romanovskaja, 1965) tarafindan gelistirilen yontemlerdir. Ancak Wald ve
Romanovskaja tarafindan gelistirilen yontemler sadece esit drneklem biiyiikliikleri i¢in
gegerlidir. Bu yontemler icinde Welch’in gelistirdigi Welch-t testinin asimtotik olarak
en giicliisii oldugu tanitlanmistir (Pfanzagl, 1974).

* Prof. Dr. Hacettepe Universitesi, Fen Fakiiltesi, Istatistik Boliimii, e-mail: sgunay@hacettepe.edu.tr
** Ars. Gor. Hacettepe Universitesi, Fen Fakiiltesi, Istatistik Boliimii, e-mail: sturkan@hacettepe.edu.tr
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2. WELCH-T TESTi

Ortalamalari, varyanslari bilinmeyen ve varyanslari esit olmayan N (,u1 ,o! ) ve
N (,u2 , O, ) normal dagilimlardan sirastyla m ve n biiyiikliikte iki bagimsiz drneklem

{X . ¢ m} ve {Y1 ,...,Yn} olsun. Bu 6rneklemlerin ortalamalari sirastyla X ve ¥
ile gosterilsin. Buna gore,

Hy:p, = p,
H,:p, <p,yada p, >up, yada p, # 1,

hipotez testlerinde en sik kullanilan yaklasim Welch-t testidir. Welch-t test istatistigi,
X-Y

T=
\/Sf/m+Sy2/n

~t (1)

v

seklinde yazilir. Burada v serbestlik derecesi ,

. (S /m+S2 /n) o
(S,2 /m)2 . (Si /n)2

m-1 n-1

dir. S7, S, sirasiyla birinci ve ikinci 6rneklem varyanslaridir. Buna gére r=m-+n ise
Welch-t test fonksiyonu,

L T>1, 3)
(Pr,Welch - 0’ T < tt

seklinde yazilabilir. Bu test fonksiyonunda T, Esitlik (1)’de verilmistir. Bu testi
aciklayan asagidaki 6rnek 1 ele alinsin (Lehmann, 1959; Mehta ve Srinivasan, 1970).

Ornek 1

Yeni Zelanda’nin degisik bolgelerinde yagmur suyunun igerdigi siilfiir miktarina karar
verebilmek i¢in, alman yagmur suyu Ornekleri laboratuvar ortaminda analiz
edilmektedir. Arastirma kapsamindaki bolgeler dogu ve bati olmak iizere iki gruba
ayrilmaktadir. Buna gore yagmur suyundaki ortalama siilfiir yogunlugu Yeni
Zelanda’nin batisinda ve dogusunda farklilik gosterir mi (Jay ve Roxy, 1993)?

Bati: 1.15, 1.20, 0.43, 0.46, 0.44, 0.25, 0,43, 0,43, 0,25, 0,43, 0,83, 0.11, 0.60, 0.43,
0.23, 0.30, 0.22, 0.08, 0.07, 0.28

Dogu: 0.26, 0.13, 0.62, 0.40, 0.28, 0.23, 0.80, 0.32, 0.08, 0.09, 0.19, 0.21, 0.58, 0.17,
0.61

TUIK, Istatistik Arastirma Dergisi, Temmuz 2007
TURKSTAT, Journal of Statistical Research, July 2007



Behrens Fisher Problem and Solution Methods

Esitlik (1) ve Esitlik (2)’den,

0,431-0,3313

= =1,1078, v =33 elde edilir.
0,097 /20+0,0492 /15

T=1,1078 < T(0,025, 33) =2,04 oldugu i¢in, yagmur suyundaki siilfiir yogunlugunun Yeni
Zelanda’nin batisinda ve dogusunda farklilik gostermedigi o =0,05 ile sdylenebilir.

Welch-t testi, veriler normal dagilima sahip oldugunda ve kitle varyanslarn esit
olmadiginda kullanilir. Carpik veriler i¢in ise permiitasyon testi kullanilabilir
(Lehmann, 1975).

3. PERMUTASYON TESTI VE GENELLESTIRILMIS BEHRENS-FISHER
PROBLEMi

Iki kitleden sirastyla m ve n biiyiiklikte iki bagimsiz orneklem X,,...,X  ve

Y,,..., Y, verilsin. Bu érneklemlerin ortalamalari sirastyla X ve Y ile gosterilsin.

Omeklemlerin alindigi kitlelere ait hipotez testi,
H()Z F](X):FQ(Y)
seklinde yazilir. Bu hipoteze iliskin uygun test istatistigi,

T=X-Y “4)

m+n
dir. Hy hipotezi altinda m+n tane gézlemden m tane Orneklem secilirken [ J
m

sayida farkli se¢im yapilir. Her secilen m Orneklem igin yeni bir T degeri bulunur.
Bunun sonucunda T’nin dagilima,

#(t,m, n)
m+n
m

m+n
olarak elde edilir. #(t,m,n), ( j sayidaki tiim alt kiimelerin i¢cinde T=t olan alt
m

P(T=t)=

kiime sayisini gosterir. Eger T >t ise P degeri,
#(t>t,, m,n)
m+n
m
Permiitasyon testi parametrik olmayan sira testlerine ¢ok benzer. Ancak permiitasyon

testinde sira testlerinde oldugu gibi, gozlemlere sira sayist verilmez (Good, 1994).
Permiitasyon testi asagida verilen 6rnek 2 ile agiklanabilir.

P(T=ty)= olur. Burada t, 6rneklemden elde edilen degerdir.
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Ornek 2

Her bir grupta 3 6grencinin bulundugu bir sinifta belli bir ders i¢in yapilan sinavdan
Ogrencilerin aldig1 puanlar asagida verilmistir.

X: 76 80 85
— Egsitlik (4)’ten, T=48,67 olur.
Y: 17 30 48
6
6 tane Ol¢lim degerinden, 3 tane Olglim degeri (3) = 20 farkli sekilde secilebilir. Bu

Olciimlere iligskin elde edilebilen tiim kombinasyonlar Tablo 1’de verildigi bigimdedir.

Tablo 1. Ol¢iim degerlerine iliskin sonuclar

X Grubu Y Grubu Test Istatistigi
1 76 80 85 17 30 48 48,7
2 76 80 17 85 30 48 3,33
3 76 80 30 17 85 48 12
4 76 80 48 17 30 85 24
5 76 17 85 80 30 48 6,67
6 76 30 85 17 80 48 15,3
7 76 48 85 17 30 80 27,3
8 17 80 85 76 30 48 9,33
9 30 80 85 17 76 48 18
10 48 80 85 17 30 76 30
11 17 30 85 76 80 48 -24
12 17 80 30 76 85 48 -27,3
13 76 17 30 80 85 48 -30
14 17 48 85 76 30 80 -12
15 17 80 48 76 30 85 -15,3
16 76 17 48 30 80 85 -18
17 30 48 85 76 17 80 -3,33
18 30 80 48 76 17 85 -6,67
19 76 30 48 17 80 85 -9,33
20 17 30 48 76 80 85 -48,7

Tablo1’den elde edilen 20 farkli 6rnekleme ait tablonun dordiincti kolonundaki 20 farkli
test istatistiginden sadece bir tanesi T degerine esittir. Bu durumda P olasiligi1 1/20=0,05
olur.

Genellestirilmis Behrens-Fisher problemi ve bu problemin ¢dziim ydntemi olarak
kullanilan permiitasyon testi asagidaki ornek 3 ile kisaca agiklanabilir.

Ornek 3

Z; ortalamast E(Z;)=0 ve varyans1 Var(Z;)=1 olan hata degigkenleri dizisi, o, ve o, ise
keyfi olarak verilen bilinmeyen standart sapmalart gostersin. Toplam &rneklem

biiyiikligii =m+n olan iki 6rneklem olsun.

Xi=u, +o,Z; 1 <i<m g4 €R
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Yi= p,t0,Zmii 1 <i<n u, €R
Hoo p, = p, (%)

olsun. Kisitlh Hy hipotezi ise ﬁ(,: {y, = u,,0,=0,} seklinde verilir. Ortalamalara
dayali olan testler,

1/2
T;(mnj (X-Y), yada T=T/V'"?, (6)
T
V. =0(S2 /m+S2 /n) )
T

seklinde yazilir (Janssen, 1997).

"T“r = i (X)), X rastgele degiskenlerine bagh keyfi test istatistigidir. X,i’nin
sabit x,; degerleri ve tek bigimli P-rastgele permiitasyon dagilimlart igin, v, €[0,1] ve

P, ¢, ,(a) 'min ¢oziimiidiir. Burada permiitasyon test fonksiyonu,

1 ’Tr >c, (o)
(pr,Perm = ’Yr T‘lr = Cr,p (a‘) (8)
0 T <c ()

seklinde yazilir. Esitlik (8)’deki ¢, (o) sabiti, Esitlik (9) saglanacak sekilde asagidaki

bigimde bulunur,
P(T((Xiier) > €, (@) + 7, P ((%0))ier) = €, (@) = @ )

Bu 6rnek dikkatli bir sekilde incelendiginde, sifir hipotezi Ho={ 4, = x,} asagidaki
dort parcaya boliinebilir.

Hi={y, = u,,0, = 0,,Z, standart normal},
Ho={ 4, = u,,Z; standart normal},

Hs={y = p,,0,=0,} ve
H4=Hy\ {H; W H,UH3}, Hj sinirl sifir hipotezidir.

Her alt hipotez H;j, j=1,2,3 i¢in, baz1 optimallik 6zelliklerine sahip klasik testler vardir.
¢, s Hi igin optimal olan iki drneklem t testidir. Esitlik (8)’deki permiitasyon testi

Esitlik (6)’daki pay degeri T,” ye bagh olursa, ¢, ., olarak gosterilen diger segeneklere

kars1 Pitman’in Hj hipotezi i¢in optimal iki 6rneklem testine ulasilir. H; hipotezinin test
edilmesi problemi, Behrens-Fisher problemi olarak ele alinabilir (Jansenn, 1997).
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4. MONTE CARLO SONUCLARI

Bu boliimde permiitasyon testi @, ,. . ile normal ve g¢arpik dagilimlarin testi olan
O, weien Welch testi karsilagtirilmigtir. Tablo 2, Tablo 3, Tablo 4’°te sirasiyla o =0,0498,

0,0485 ve 0,050 birinci tir hata olasiliklaridir. Tablo 2, Tablo 3 ve Tablo 4’te bulunan
degerler 6rnek 3’ te verilen normallestirilmis hata degiskenleri Z =(Z,), E(Z)=0 ve
V(Z)=1 igin elde edilmistir.

Tablo 2°de elde edilen degerler @, .. permitasyon test fonksiyonun her zaman
@, waen Welch test fonksiyonundan daha giiglii oldugunu gdstermektedir. Ozellikle,

Welch testi c¢arpik dagilimlarda gecgerli degildir. m=4 ve n=8 farkli Grneklem
biiyiikliiklerinde hatalarin normal dagildigi durumda, Welch testine bagvurulmalidir
(Tablo 3’tn ilk satir1). Diger durumlarda, permiitasyon testi tercih edilir.
o, =0, =1(Tablo 3’iin 3.kolonu) oldugunda Welch testi gecerli degildir (Janssen,
1997).

Tablo 2. L Tiir hata olasihklart m=6, n=6, 1, = u, , a = 0,0498

Dagilim ol 0} 1,0:1,0 Lo, 1,0:1,2
Normal O, weleh 0,0460 0,0458 0,0459
O, e 0,0501 0,0500 0,0500
Log-normal d)r’Welch 0,0251 0,0254 0,0261
O, perm 0,0496 0,0500 0,0507
Ustel O, weren 0,0291 0,0297 0,0302
O: perm 0,0494 0,0501 0,0504
Tek bigimli e 0,0489 0,0487 0,0490
O, perm 0,0500 0,0500 0,0502

Tablo 3. I. Tiir hata olasihklari m=4, n=8, y4, = 1, , ¢ =0,0485

Dagilim ol o} 1,2:1,0 1,1:1,0 1,0:1,0 1L0:1,1 1,0:1,2
Normal O, weien 0,0509 0,0495 0,0497  0,0488  0,0478
O, perm 0,0523 0,0497 0,0481  0,0456  0,0436
Log-normal — { yuen 0,0453 0,0416 00379 0,346  0,0316
O, perm 0,0555 0,0516 0,0486 0,045  0,0429
Ustel O, weren 0,0518 0,0478 00442 00402  0,0377
O, perm 0,0556 0,0518 0,0481 0,047  0,0426
Tek bigimli ), e 0,0663 0,0646 0,0627 0,606  0,0589
O, perm 0,0538 0,0508 0,0482  0,0452  0,0430
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Tablo 4. I. Tiir hata olasihklart m=8, n=8, x4, = 4,, a =0,050

Dagilim ol o) 1,0:1,0 1,0:1,1 1,0:1,2 1,0:1,5
Normal O, weieh 0,0478 0,0476 0,0480  0,0479
dr perm 0,0506 0,0503 0,0508 0,0510
Lognormal e 0,0291 0,0292 0,0299 0,0339
O perm 0,0504 0,0504 0,0515 0,0555
Ustel O, weien 0,0342 0,0344 0,0350  0,0382
O, perm 0,0507 0,0504 0,0513 0,0541
Tek bigimli @, e 0,0502 0,0497 0,0501 0,0506
O, perm 0,0506 0,0502 0,0505 0,0514

5. SAYISAL YONTEMLER

iki normal dagilimin ortalamalar test edilirken klasik iki 6rneklem t-testine basvurulur.
Ele alian kitlelerin varyanslar esit degilse ve bilinmiyorsa ya Welch’in t istatistigi ya
da Satterhwaite’in yaklasik F testi onerilir. Welch (1974)’in y6ntemi normal dagilim
durumunda gii¢liidiir. Normallik kosulunun saglanmamasi durumunda carpiklik ve
basiklik katsayilarinin test istatistik degerlerini nasil etkiledigi arastirilmalidir. Bunun
icin Cressi ve Whitford, Yuen ve Dixon tarafindan Onerilen istatistikleri iireten bir
bilgisayar yazilimi1 kullanilmistir (Reed I11, 2003).

Iki orneklem t-testinde &rneklemlerin bagimsiz oldugu varsayilir. Buna gore
Xi~ N(u,,0°), i=1,2,....,m ve YjNN(/Uy,O-z), j=1,2,...,n(csf(:cf,=62), dir. Bu
kosullar altinda,

Ho: 1y = py Ho: p1y = 1y Ho: 1y = py
Hl:“x <Hy Hl:/ux > Hy Hl:“x F Uy

hipotezleri kurulur. Hipotezlerin testinde,

T= X-v) (10)

[aea=me =]

istatistigi kullanilir. Esitlik (10) ile bulunan T degeri, T,

yada T

karsilastirilir. Ancak varyanslarin homojenligi saglanmadiginda, Welch-Aspin T test
istatistigi kullanilir. Burada T test istatistigi;

2 ) 1/2
T*=(X—Y/(SX+SYJ ~t (11)

o,m+n—2 a/2,m+n-2 lle

m n
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seklinde yazilir.

T veya T  istatistikleri dagilimlar normal oldugunda gecerlidir. Dagilimlarin normal
olmamasi durumunda ise Orneklemlerin ¢arpiklik ve basiklik katsayilarmin T ve T"
istatistik degerlerini nasil etkiledigi arastirilmalidir. Cressi ve Whitford (1986)
carpikligin etkisini yok edecek U ve U” test istatistiklerini bulmuslardir. Bulunan U, t
tablosundaki (m+n-2) serbestlik derecesine ve U" isev serbestlik derecesine karsilik
gelen degerle, karsilastnhir. T veya T  testi segenekleri arasinda iki Srneklem
diizeltilmis T veya T istatistikleri vardir (Reed III, 2003). Bu test istatistik
degerlerini hesaplamada kullanilan bir bilgisayar yazilim programi asagidaki ornek4
icin uygulanabilir.

Ornek 4

X ve Y gibi iki tiir madde verilmektedir. Bu maddelerden X’in asitlik derecesinin Y nin
asitlik derecesinden daha fazla oldugu iddia edilmektedir. Bu iddianin dogrulugunu
aragtirmak i¢in yapilan deney sonucunda 20 tane X ve 19 tane Y maddesi i¢in elde
edilen asitlik dereceleri asagida verilmistir.

X maddesi i¢in asitlik dereceleri: 33, 81, 57, 86, 33, 36, 34, 8, 70, 34, 97, 30, 39, 17, 7,
25,36, 133,192, 4

Y maddesi i¢in asitlik dereceleri: 17, 20, 19, 30, 48, 13, 44, 25, 14, 4, 5, 26, 18, 34, 118,
9,11,8,10

Tablo 5. Normallik testi

Kolmogorov-Smirnov
Test istatistigi s.d P
X Maddesi 0,265 20 0,001
Y Maddesi 0,220 19 0,016

Tablo5’te P=0,001<a=0,05 ve P=0,016<0a=0,05 oldugundan veriler normal dagilim
gostermemektir. Normallik saglanmadigi i¢in Cressi ve Whitford’un ¢arpikligi yok
eden test istatistikleri kullanilir. Bu test istatistik degerlerini hesaplayan bilgisayar
yazilimi (Reed III, 2003) ¢iktis1 asagida Tablo 6’da verilmistir.

Tablo 6. Bilgisayar yazilim ciktisi

Test istatistigi | Tek yanli P | iki yanli P

Student-t testi (varyanslar esit) T=2,2813 0,01348 0,02696
Welch-Aspin (varyanslar esit degil) T*=2,3136 0,01252 0,02505
Cressi-Whitford (varyanslar esit) U=2,6317 0,00594 0,01188
Cressi-Whitford (varyanslar esit degil) U*=2,6263 0,00602 0,01203
0,20 kesilmis ortalama [X'(T20)=152,723,Y"(T20)=86,098]

Yuen-Dixon (varyanslar esit) T'=2,5272 0,00938 0,01876
Yuen (varyanslar esit degil) T'*=2,6176 0,01024 0,02047

Tablo 6’daki sonuglara gore P=0,01252<0=0,05 oldugu i¢in, X’in asitlik derecesinin
0=0,05 ile Y’nin asitlik derecesinden daha fazla oldugu sdylenebilir.
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Veriler normal dagilmadigi 191n carpikligin etkisi aragtirmalidir. Carplkhgln sifir
olmadigim dogrulamak i¢in U test istatistigi varyanslar esit olmadigindan U =2,6263
ve tek yonlii P degeri 0,00602°dir. Varyanslar esit olmadigindan 0,20 diizeltilmis
ortalama test istatistigi T’*:2,6176 ve tek yonlii P degeri 0,01024°diir. Daha sonra
yapilan her iki test de X’in asitlik derecesinin Y’nin asitlik derecesinden daha fazla
oldugunu dogrulamistir. Bu sonuglar kullanilan bilgisayar yazilimi sonucunda elde
edilmistir.

6. TARTISMA VE SONUC

Bugiine kadar Behrens-Fisher probleminin ¢6ziimii ile ilgili ¢ok sayida aragtirma
yapilmis ve ¢ok sayida Oneri sunulmugtur. Thomasse (1974) Fisher’in pratik
yontemlerini 6zetlemis, Banerjee, Pagurova, Wald, Hajek, Welch ve Aspin bu konu ile
ilgili gesitli testler gelistirmistir. Bu ¢calismada Behrens-Fisher probleminin ¢éziimii igin
kullanilan Welch-t testi ve permiitasyon testlerine yer verilmistir. Monte Carlo
sonuglarindan yararlanilarak elde edilen tablolar yardimiyla Welch-t ve permiitasyon
testleri karsilagtirllmistir. Bu karsilastirma sonucunda Welch-t testinin normal dagiliml
veriler i¢in daha gii¢lii, ¢arpik dagilimli veriler i¢in ise zayif oldugu sonucuna
ulagilmigtir. Carpik dagilimlar i¢in ise permiitasyon testlerinin kullanilmasi
Onerilmektedir.
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BEHRENS-FISHER PROBLEM AND
SOLUTION METHODS

ABSTRACT

While difference of means of two population of which distiributions are
N(],l1 , ('512 ) and N(/Jz , 0'22 ) has been searched, if variances of the two

population aren’t known and equal, the test of means of two populations has
been known as Behrens-Fisher Problem. A lot of methods have been improved
for the solution of Behrens-Fisher problem. Some of those methods are Welch-
t test and permutation test. In this study, Welch-t test, permutation test and
numerical methods that are used for solution of Behrens-Fisher problem were
discussed Welch-t test and permutation test compared. Lastly, the computer
program that produced statistics proposed by Cressi and Whitford has been
carried out.

Key Words: Behrens-Fisher Problem, Permutation Test, Welch-t Test.
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COKLU REGRESYON UCDEGERLERININ
TESHISCiST OLARAK CANTA CIZITi

Enis SINIKSARAN M. Hakan SATMAN®*

OZET

Canta ¢iziti tek degiskenli veriler igin kullanilan ve ugdegerlerin tespitinde
de faydalanmilan kutu c¢izitinin iki degiskenli versiyonudur. Dolayisiyla tek
bagimsiz degiskenli regresyon ugdegerlerinin tespitinde kullanilabilir. Ancak
bagimsiz degisken sayisi birden fazla oldugunda, ¢anta ¢izitinin dolaysiz
kullanilma sanst yoktur. Ote yandan regresyon kalntilart ile bagimh
degiskenin tahmin degerlerinin belirledigi iki boyutlu uzaywn tiim veriyi
belirli nispette temsil etme yetenegi literatiirde kanitlanmistir. Bu ¢alismada
temel olarak bu sonugtan hareket edilmistir. Coklu regresyon modelinden
elde edilen kalinti ve tahmin degerlerinin belirledigi uzayda ¢anta ¢izitinin
regresyon ugdegerlerini belirlemedeki performansi bazi klasik verilerle ve
cesitli senaryolarda Monte Carlo simiilasyonlariyla aragtirdmistir. Yaklasim
bir ¢ok senaryoda basarili bulunmugtur.

Anahtar Kelimeler: Canta Ciziti, Gizleme, U¢ Deger, Yanhs Alarm.

1. GIRiS

Regresyon ucdegerleri, verinin ¢ogunlugu ile belirlenen regresyon diizleminden uzak
olan noktalardir. Bu ucdegerlerin teshis edilmeleri, parametre tahminleri ve dolayisiyla
istatistiksel ¢ikarsamalar {izerindeki olumsuz etkileri nedeniyle biiyiik Onem tasir.
Regresyon ugdegerlerinin tanimlanma problemine ve klasik teshisgilere iligkin temel
bilgiler Belshey vd. (1980), Cook ve Weisberg (1980) ve Rousseeuw ve Leroy
(1987)'de bulunabilir.

Bir regresyon verisinde, tek ya da ¢ok az sayida u¢deger s6z konusu ise Cook mesafesi,
Dfbetas ve COVRATIO gibi klasik en kiigiik kareler teshiscileri ise yarayabilir. Ancak
veri igindeki kiigiik bir grup ucdeger birlikte hareket ettiginde, klasik teshisciler bu
ucdegerleri teshis edemezler (masking) ya da gercekte ugdeger olmayan gozlemleri
ucdeger olarak tanimlayabilirler (swamping). Calismanin bundan sonraki boliimlerinde
masking, "gizleme" olarak swamping ise "yanlis alarm" olarak isimlendirilecektir.
Arasgtirmacilar, gizlemeyi, yanlis alarma kiyasla daha ciddi bir hata olarak gorseler de,
iyi bir ugdeger saptama algoritmas1 her iki hatayr da en kiigiikte tutmalidir. Istatistik
literatiiriinde bu iddiay1 tasiyan pek ¢ok algoritma mevcuttur. Hadi ve Simonoff (1993)
ile Wisnowski vd., (2001)'de bu algoritma ve performanslarina iligkin, 6zIlii bilgilere
ulasilabilir.

Literatiirde, ucdeger saptama algoritmalarinin performanslart degerlendirilirken,
genellikle iki yola basvurulmaktadir:

" Yard. Dog. Dr., Istanbul Universitesi Iktisat Fakiiltesi Ekonometri Béliimii, Istanbul, Tiirkiye, e-mail:
esiniksaran@istanbul.edu.tr

** Aras. Gor., Istanbul Universitesi Iktisat Fakiiltesi Ekonometri Boliimii, Istanbul, Tiirkiye, e-mail:
mhsatman@jistanbul.edu.tr

TUIK, istatistik Arastirma Dergisi, Temmuz 2007 35

TURKSTAT, Journal of Statistical Research, July 2007



36

Enis SINIKSARAN, M. Hakan SATMAN

i. Telephone Data (Rouseeuw ve Leroy, 1987), Stackloss Data (Brownlee,
1965), Hawkins, Bradu ve Kass Data (Hawkins vd., 1984), Modified Wood
Gravity Data (Rouseeuw ve Leroy, 1987) ya da Hadi-Simonoff Data (Hadi
ve Simonoff, 1993) gibi u¢deger analizleri ve dayanikli (robust) yontemlere
iliskin calismalarda sik¢a bagvurulan, bir kismi gercek veri bir kismi ise
hipotetik veri olan ve klasik teshis¢ilerin genellikle basarisiz oldugu
verilerdeki bagar1 yiizdeleri.

ii. Gozlem ve degisken sayisi, ugdegerin tipi, ugdegerlerin verinin genelinden
uzakhigr gibi pek c¢ok faktore bagh olarak degisen senaryolarda
gerceklestirilen Monte Carlo simiilasyonlarindaki bagar1 yiizdeleridir.
Kianifard ve Swallow (1990) ve Wisnowski vd., (2001)'nin ¢aligmalar1 bu
konuda iyi birer drnektir.

Rousseuw, Ruts ve Tukey'in (1999) tarafindan gelistirilen ¢anta ¢iziti (bagplot), tek
degisken i¢cin kullanilan kutu cizitinin (boxplot) iki degiskene uyarlanmasidir. So6z
konusu ¢alismada 3 boyutlu ¢anta ¢izitinin, ¢izim olanaklar1 da tartisilmistir. k tane
bagimsiz degiskenli ¢oklu regresyon icin, bagimli degisken de hesaba katildiginda,
ucdegerleri gosterecek bir ¢anta ¢iziti k + 1 boyutlu olacaktir. Cizim olanagi 3 boyutla
smnirli olduguna gore k > 2 oldugunda, regresyon ucgdegerlerinin tespitinde g¢anta
cizitinden yararlanmak sansi kalmayacaktir. Bu noktada Sebert vd., (1998)'nin
caligmasinin sonuglarindan yararlanilabilir. Bu ¢aligmada, ¢oklu regresyon verisine en
kiiclik kareler uygulanmakta, buradan elde edilen kalint1 ve bagimli degiskenin tahmin
degerleri standartlastirildiktan sonra, bu ikililerin belirledigi noktalar arasindaki Oklit
mesafeleri hesaplanmaktadir. Bu mesafelere dayanarak, goézlemler bir dendogram
yardimiyla simiflandirilmakta ve Mojena kurali yardimiyla belirli bir noktada kesilen
dendogram verideki gruplar1 ve dolayisiyla ucdegerleri ortaya ¢ikarmaktadir. Sebert vd.
(1998) tasarlanan bu siirecin gerek klasik verilerde, gerekse Monte Carlo
simiilasyonlarinda basarili oldugunu kanitlamiglardir. Wisnowski (2001)'deki Monte
Carlo simiilasyonlar1 da bu sonucu destekler goriinmektedir. Sebert vd., (1998)
caligmasindaki siire¢ standartlastirilmis tahmin degerleri ile kalinti degerlerinin
belirledigi 2 boyutlu uzaya (¢aligmanin bundan sonraki boliimlerinde bu uzay TK uzay1
olarak adlandirilacaktir) dayanmaktadir. Bu ¢aligmada c¢oklu regresyon ucdegerlerini
tespitte TK uzayinda canta ¢izitinin performansi arastirtlmistir. Bunu yaparken yukarida
belirtilen gelenege bagl kalinmustir. Bir bagka ifade ile, yontemin basarisi hem bazi
klasik veriler, hem de Monte Carlo simiilasyonlari ile arastirilmistir. Sezgisel olarak, bu
2 boyutlu uzayin ¢oklu regresyonu temsil etme yeteneginin degisken sayis1 ve gozlem
sayis1 artarken azalmasi beklenmelidir. Bunun yani sira ugdegerlerin orani, verinin
genelinden uzakliklari, hangi tipte oldugu gibi faktorler de siiphesiz yontemin basarisini
etkileyecektir. Bu nedenle Monte Carlo simiilasyonlarinda s6z konusu faktorler goz
Oniine alinmustir.

Calismanin 2. Boliimiinde ¢anta ¢iziti tamitilmis ve bazi klasik veriler i¢in tasarlanan
yontemin bagarisi arastirilmigtir.  Boliim  3'te ¢esitli senaryolar i¢in yOntemin
performans1t Monte Carlo simiilasyonlari ile degerlendirilmis, Boliim 4'te ise ¢aligmanin
sonuglar1 kisaca tartigilmistir. Makaledeki hesaplamalarda canta cizitinin (bagplot)
¢izimini saglayacak gozlemlerin saptanmasinda, Rousseeuw ve Ruts (1999)'1in bir
Fortran programi olan BAGPLOT'tan yararlanilmistir. Simiilasyonlar ve grafikler,
Fortran ile Mathematica programi arasinda yaratilan bir arayiiz ile ger¢eklestirilmistir.
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2. CANTA CiZIiTi VE TK UZAYI

Regresyon ucgdegerleri, verinin geneliyle olan iligkileri ile tanmimlanir. Basitce ifade
edilirse, veride ¢ogunlugun olusturdugu lineer Oriintilye uymayan gozlemler ugdeger
olarak nitelenir. Bu u¢degerlerden bagimli degisken yoniinde uzaga diisenler y-uzayi
ucdegeri ya da dikey ucdeger, bagimsiz degisken/degiskenler (x-uzayr olarak da
isimlendirilir) yoniinde uzaga diisenler ise, x-uzay1r u¢degeri olarak isimlendirilir. x-
uzay1 ucdegerleri regresyon diizlemini kendilerine dogru cektikleri, diger bir deyisle
kaldirag etkisine sahip olduklar igin kotii kaldiraglar olarak da isimlendirilir. Kot
olarak nitelenme sebepleri, bagimsiz degiskenlerin parametre tahminlerini ve yapilacak
¢ikarsamalari olumsuz etkilemeleridir. Dikey ug¢degerler de bir Olciide regresyon
diizlemini etkilese de, olumsuz etki bagimsiz degisken parametrelerinin tahminlerinden
daha ¢ok sabit terimin tahmini tizerine oldugu i¢in, x-uzay1 uc¢degerleri kadar tehlikeli
goriilmezler. Ote yandan verinin genelinden uzak olsa da genelin belirledigi lineer
Orlintliye uyan gozlemler de s6z konusu olabilir. Bu tiir gézlemler de regresyon
diizlemine kaldira¢ etkisi yaparlar, ancak bu etki lineer oriintii yoniinde olacagi igin,
tahminler ve ¢ikarsamalar olumlu yonde etkilenecektir. Bu nedenle bu tiir gézlemler iyi
kaldirag olarak nitelenir.

Tablo 1'de 33 gozlemden olusan hipotetik bir veri ve Sekil 1'de bu verinin serpilme
ciziti goriilmektedir. Veride 6 gozlem disindaki 27 temiz gozlem bir lineer Oriintii
sergilemektedir. Lineer oriintiiye uymayan 5 ucdeger soz konusudur. Bunlardan 29 ve
30. gozlemler dikey ucdeger, 31,32 ve 33. gozlemler ise kotii kaldiragtir. 28. gozlem ise
verinin genelinden uzak da olsa, temiz gézlemlerin olusturdugu lineer Oriintilye uydugu
i¢in iyi kaldirag olarak nitelenebilir.

Tablo 1. 33 gozlemli hipotetik veri

x| 6,68 | 13,7 [ 10,66 | 11,98 | 9,59 | 16,32 | 16,4 | 12,15
9,96 | 17,81 | 14,67 | 16,27 | 14,34 | 21,07 | 19,58 | 16,06
3,15 | 14,21 | 11,32 | 12,6 | 20,44 | 4,49 | 4,31 | 15,83
691 | 18,29 | 15,09 | 17,05 | 24,82 | 8,52 | 9,17 | 20,19
18,85 | 4.8 6,23 | 7,23 | 1,99 | 13,91 | 10,02 | 15,97
24,63 | 10,46 | 10,08 | 12,52 | 4,92 | 18,71 | 11,92 | 21
491 | 11,25 17,51 | 31,02 | 12,08 | 12,51 | 30,05 | 31,4 | 32,64
7,06 | 14,85 | 21,87 | 36,12 | 35,62 | 36,7 | 14,22 | 13,71 | 12,63

Rix[<|=x[<|=[<
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Sekil 1. 33 gozlemli hipotetik verinin serpilme ciziti ve u¢degerler

Tek bagimsiz degisken s6z konusu oldugunda bu oOrnekte oldugu gibi ugdegerleri
saptamak zor olmaz. Ancak bagimsiz degisken sayisi arttirildiginda, verinin biitiiniiniin
bir serpilme cizitinde gosterilmesi olanagi ortadan kalkacag icin, ugdegerlerin tek bir
grafikle gorsel tespiti de miimkiin olmayacaktir. Ancak yukarida tek bagimsiz degisken
icin yapilan ugdeger tanimlamalar1 ¢oklu regresyon i¢in de gecerli olacaktir.

Rousseeuw, Ruts ve Tukey (1999) tarafindan tasarlanan ¢anta ciziti, sorgulayici veri
analizinde (exploratory data analysis) kullanilan kutu ¢izitinin (boxplot) iki degiskene
uyarlanmasidir. Sekil 2'de tek degiskenli 55 gozlemden olusan bir verinin kutu ¢iziti yer
almaktadir. Bilindigi gibi kutu ¢izitinde, kutu kism1 (sekildeki boyali boliim) merkezde
(en derin deger olan medyan civarinda) kalan % 50'lik kism1 gdsterir. Kutunun sol tarafi
birinci kartil, sag tarafi ise ti¢lincii kartil ile belirlenir. Kutunun ortasindaki ¢izgi ise
medyan1 gosterir. Kutunun uzunlugu kartil araligi olarak isimlendirilirken, kutunun
yanlarindan ¢ikan biyiklar (whiskers) kartil araliginin 1,5 kati kadar mesafedeki
gozlemlere kadar uzatilir. Bu mesafede gozlem yoksa, bryiklar bu mesafe icine diigen
kutuya en uzak gozleme kadar uzatilir. Dolayisiyla bryiklarin disina diisen gozlemler
ucdeger olarak disiiniiliir. Sekil 2 ile temsil edilen veride solda 1, sagda ise 2 ucdeger
goriilmektedir. Bazi yazarlar kartil araliginin 3 kati mesafeden Ote olanlar1 uzak
ucdeger, kartil araliginin 1,5-3 kati mesafede olanlar1 ise yakin ugdeger olarak
nitelerler. Kutu ¢iziti, yalnizca ugdegerler degil, gerek medyan civarindaki % 50'nin,
gerekse genel olarak verinin dagilimi, simetrisi hakkinda oldukga bilgi verici bir aragtir.

Sekil 2. 55 gozlemden olusan bir verinin kutu ¢iziti ve u¢degerler
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Sekil 3'te 30 gézlemden olusan iki degiskenli bir verinin ¢anta ¢iziti gériilmektedir. Bir
canta ciziti, gézlemlerin merkeze (Tukey medyanina) en yakin % 50'sini i¢eren bir ¢anta
(bag), temiz gozlemleri, u¢degerlerden ayiran bir ¢it (fence) ve ¢anta ile ¢it arasinda
kalan boélgeyi temsil eden ilmekten (loop) olusur. Analoji kurmak agisindan; kutu
c¢izitindeki medyanin, ¢anta ¢izitinde Tukey medyanina, kutunun, ¢antaya, biyiklarin ise
cite denk diistligii sdyleyenebilir. Canta ¢izitine bakildiginda, dikey ug¢deger olan 12 ve
28 numarali gdézlemlerin ¢itin disinda kaldigi, canta ¢iziti tarafindan ugdeger olarak
belirlendigi sdylenebilir.

25 T T T T T T T T T ]
9 21
27
166
20 F Tukey Medyan 24 4
12 14
2 18 0
Canta 20
15 b Timek 3 é@
5
cit
15
10
10 1 1 28
23
22
17 25
5r13
1 1 1 1 1 1 1 1
2.5 5 7.5 10 12.5 15 17.5 20

Sekil 3. 30 gozlemden olusan bir verinin ¢anta ¢iziti ve u¢degerler

Sekil 4'te ise, Tablo 1'de verilen hipotetik verinin canta ¢iziti goriilmektedir. Dikey
ucdegerler olan 29 ve 30. gozlemler ile kot kaldiraglar 31,32 ve 33. gozlemler ¢it
disinda yer alirken, iyi kaldirag olan 28. gozlem c¢it igine diigmiistiir. Canta ¢izitinin
genel sekli ise Rousseeuw vd., (1999)'nin 6ngdrdiigii gibi verinin korelasyon yapisina
uygun bir sekil almistir. Sekil 5'te ise ayni verinin TK uzayindaki (yatay eksenin
bagimli degigskenin standartlastirilmig En Kiiciik Kareler Yontemi (EKKY) tahmin
degerleri, dikey eksenin ise EKKY kalintilar1 ile belirlendigi 2 boyutlu koordinat
sistemi) canta ¢iziti yer almaktadir. Gorildigi gibi TK uzayi, Sekil 4'te serpilme
diyagrami verilen ham verinin yapisini ¢ok biiyiik 6l¢iide yansitmakta ve ¢anta ¢izitinin
genel karakteri benzerlik gostermektedir. Ayrica ¢anta ¢iziti her iki uzayda da aym
ucdegerleri teshis etmistir.
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Sekil 4. Hipotetik verinin canta ciziti ve ucdegerler
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Sekil 5. Hipotetik verinin TK uzayinda canta ciziti ve ucdegerler
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Bu noktada, akla bagimsiz degisken sayisi arttirildiginda TK uzayinin verinin genelini
temsil yeteneginin, dolayisiyla ugdegerlerin gorsel olarak teshis edilme olanaginin ne
Olciide etkilenecegi sorusu gelebilir. Bu sorunun yaniti, makalenin ana konusudur.
Sorunun yamiti ncelikle klasik verilerde aranmustir. Ilk &rnek olarak 3 bagimsiz
degiskenli ve 75 gozlemli Hawkins, Bradu ve Kass verisi (Hawkins vd., 1984) ele
almmistir. Bu veride ilk 10 gozlem xy-uzay1 u¢degerleri iyi huylu kaldiraglar iken, 11,
12, 13 ve 14. gozlemler x-uzay1 ucdegeri, kotii kaldiraglardir. Geriye kalan 61 gézlem
ise temizdir. Sekil 6'da TK uzayindaki ¢anta ¢iziti yer almaktadir. Her seyden 6nce, TK
uzaymin verinin genel yapisini olduk¢a dogru bir bicimde yansittigina, temiz gozlemler,
iyi kaldiraglar ve kotii kaldiraglarin ayri kiimeler olarak yer aldigina dikkat edilmelidir.
Canta ciziti de hipotetik veri 6rneginde oldugu gibi, iyi kaldiraglari ¢itin i¢ine alirken,
kotii kaldiraglar1 disarida birakmastir.

Kalinti

v Y-Tahmin

14

12

11

1z

Sekil 6. Bradu Kass verisinin TK uzayinda ¢anta ciziti ve ucdegerler

Stiphesiz her veri i¢in, sonuglarin bu kadar miikemmel ¢ikmasi beklenmemelidir. Klasik
verilerden 5 bagimsiz degiskenli ve 20 goézlemli Modified Wood Gravity (Rouseeuw ve
Leroy, 1987) ve 3 bagimsiz degiskenli ve 21 goézlemli Stackloss verileri (Brownlee,
1965) ele alindiginda; ilk veride 4, 6, 8 ve 19. gozlemler, ikinci de ise 1, 2, 3, 4 ve 21.
gozlemler ucdegerdir. Sekil 7 ve Sekil 8'de bu iki verinin TK uzayinda ¢anta ¢iziti yer
almaktadir. TK uzayr bu iki veri igin temiz gozlemleri, u¢cdegerlerden daha Onceki
orneklerdeki kadar net ayirt edememistir. Canta ¢izitlerine bakildiginda ise
ucdegerlerin, ¢itin disinda yer almasalar da hi¢ birisinin ¢antanin igine diismedigi
goriilmektedir. Modified Wood Gravity veride ugdegerlerden ikisi ¢iti olusturan
gozlemlere katilirken, ikisi ilmek bolgesine diigmiistiir. Stackloss veride ise, ugdegerler
¢iti olusturan gozlemlerden olup, hicbiri ilmek bolgesine diigmemistir.

Hipotetik veri ve 3 klasik veriden elde edilen sonuglara bakilarak sunlar sdylenebilir:

TK uzay1 regresyon verisi genel yapisini belirli dl¢lide yansitmakta, bazen ucdegerleri
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tiplerine de bagli olmak i{izere net bigim ortaya koymaktadir. Bu uzayda cizilen c¢anta
ciziti de ugdegerleri ¢itin disinda belirleyerek teshis edebilmekte, bazi durumlarda
ucdegerler c¢itin disinda yer almasa da, en azindan ¢anta bolgesine de diismemektedir.

Stiphesiz TK uzaymin ve canta ¢izitinin performansina iliskin genellemeler yapmak
icin, bu kadar 6rnek yeterli olmayacagi i¢in, bundan sonraki kisimda sunulacak olan
Monte Carlo simiilasyonlarina ihtiya¢ duyulmustur.
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Sekil 7. Modified Wood Gravity verisinin TK uzayinda ¢anta ¢iziti ve u¢degerler
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Sekil 8. Stackloss verisinin TK uzayinda canta ciziti ve ucdegerler
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3. MONTE CARLO SIMULASYONLARININ SONUCLARI

Simiilasyonlarda y = Xf + & regresyon modeli gbz oniine alinmig ve modelde sabit
terimin oldugu varsayilmistir. Temiz veri, X matrisinin 1 = [1,1,...,1]" vektoriinlin
olusturdugu ilk slitunu digindaki siitunlari; ortalamalar1 7, standart sapmasi 16 ve
kovaryanslar1 0 olan ¢ok degiskenli normal dagilimdan; hata vektorii ¢ ise, standart
normal dagilimdan elde edilmistir. Parametre vektorii 8= (5, fi,.... Bl =[5,5,..., 5]
seklinde segilirken, y degerleri de y = Xf + £ denkleminden elde edilmistir. Bu sekilde
iiretilen regresyon verisi klasik varsayimlar1 karsilamaktadir. Simiilasyonlar Tablo 2'de
verilen faktorler ve diizeyler i¢in gerceklestirilmistir. 5 faktoriin toplam 13 farkl diizeyi
oldugu i¢in, 3x3x3x2x2 = 108 farkli senaryo s6z konusudur. Her bir senaryo ise 500
kez iterasyona sokulmustur.

Tablo 2. Simiilasyon senaryolari

Faktorler Diizeyler

Sapma tipi X,p, Xy-uzayl

Bagimsiz degisken sayisi 2,3,5

Gozlem sayis1 40,60,100
Ucdegerlerin yiizdesi % 5, % 10
Sapma miktar 1g,20

Bir ¢anta ¢izitinde canta, ilmek ve ¢it dis1 olmak {izere 3 bolge s6z konusu oldugu igin
her bolgeye diisen ucdegerler ayr1 ayr1 sayilmig ve buna bagl olarak gizleme ve yanlig
alarm yiizdeleri hesaplanmigtir. Tablolardaki bir bolgeye ait gizleme yiizdesi, o
bolgenin verideki ugdegerleri yakalayamama yiizdesi olarak anlagilmalidir. Siiphesiz bir
canta ¢iziti i¢in beklenen, ucdegerlerin ¢antaya ve ilmege degil, daha ¢ok ¢it digina
diismesidir. Dolayisiyla gizlenme ylizdelerinin ¢antada ve ilmekte yiiksek, ¢it diginda
diisiik olmasi ¢anta ¢izitinin basarisi olarak degerlendirilmelidir.

Simiilasyon sonuglari x, y ve xy-uzaymdaki sapmalar, ¢anta, ilmek ve ¢it dis1 i¢in ayr1
ayr1 sunulmustur. Dolayisiyla tiim sonuglar asagidaki 9 tablo yardimiyla goriilebilir.
Ormek olarak yorumlanirsa, Tablo 3'te, x-uzayinda ucdegerlerin tespitinde ¢antanin
performans: sunulmaktadir. Burada 6rnegin, 40 birimlik bir 6rneklemde % 5 oraninda
kirlenmede ve temiz verilerden 1o uzaklik s6z konusu oldugunda, gizleme orani % 98
olarak goriilmektedir. Oyleyse bu senaryoda, ugdegerlerin ancak 1 — 0,98 = 0,02'si
cantaya diismektedir. Cantanin gozlemlerden Tukey medyani civarindaki % 50'lik kism
icermesi, dolayisiyla ucdegerleri igermemesi beklenecegi ig¢in, gizleme oranin
yiiksekligi ¢antanin basaris1 anlamima gelecektir. Bu anlamda Tablo 3, 4 ve S'e
bakildiginda ¢anta, u¢degerleri icermeme konusunda oldukga basarili goriilmektedir. Bu
basar1 y ve xy-uzayindaki sapmalarda daha da yiksektir. Kirlenme yiizdesinin ve
degisken sayisinin artmasi, beklenecegi gibi, basarty1 az da olsa olumsuz yonde
etkilemektedir. Yanlis alarm, aslinda temiz olan gozlemleri disarida birakma
konusunda, yiizdelerin gizleme yiizdeleri kadar basarili goriilmemesini de dogal
kargilamak gerekir. Ciinkii ¢anta ¢izitinin tasarimi, Cantanin gézlemlerden en derin
% 50'yi igermesine dayanmaktadir. Dolayisiyla bu en derin bolgeye diigmeyen Ote
yandan u¢ deger de olmayan bazi gozlemler dogallikla canta disinda yer alacak ve
yanlis alarm olarak kaydedilecektir. Dikkat edilirse yanlis alarm oranlari, bu
sOylenilenlerle tutarli olmak {izere % 50 civarindadir.
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Tablo 6, 7 ve 8'de ise ilmegin performansi goriilmektedir. Sonuglar beklentilere oldukca
uygundur. Siiphesiz ucdegerleri igermeme konusunda, ¢anta kadar bagarili olmasinin
beklenmemesi gereken bu bolge, ¢anta da oldugu gibi y ve xy-uzaymdaki sapmalarda
daha basarilidir. Ayrica yine ¢anta da oldugu gibi kirlenme yiizdesinin ve degisken
sayisinin artmasi, performansi olumsuz yonde etkilemektedir.

Canta c¢izitinde ucdegerleri igermesi beklenen bolge siiphesiz ¢itin dis1 olacaktir. Bu
anlamda bu bolgenin performansi, diger 2 bolgeye kiyasla en ¢ok dikkate deger olandir.
Tablo 9, 10 ve 11'de bu sonuglar yer almaktadir. Dogaldir ki bu bolgedeki basari, gerek
gizleme gerekse yanlis alarm yiizdelerinin diigiikliigii ile orantili olacaktir. Sonuglardan
bu boélgenin y ve xy-uzaymdaki sapmalarda hemen her senaryoda oldukga basarili
oldugunu, x-uzaymdaki sapmalarda ise 6zellikle diisiik kirlenme yiizdelerinde ve kii¢iik
orneklemlerde basarili oldugunu gostermektedir. Bu yondeki kirlenmede, kirlenme
ylizdesinin bagimsiz degisken sayisinin ve gozlem sayisinin arttirilmasi basariy belirli
Olciilerde olumsuz yonde etkilemektedir.

Tablo 3. x-uzayinda sapmada ¢antanin performansi

n=40 n =60 n =100
Degisken | Ucdeger Sapma Gizleme Yanlig Gizleme Yanlis | Gizleme | Yanls
Sayist | Yiizdesi | Miktant | Yiizdesi Alarm Yiizdesi | Alarm | Yiizdesi | Alarm
Yiizdesi Yiizdesi Yiizdesi
2 5 1 1,000 0,492 1,000 0,501 1,000 0,511
2 5 2 1,000 0,490 1,000 0,497 1,000 0,511
2 10 1 1,000 0,506 1,000 0,522 1,000 0,539
2 10 2 1,000 0,517 0,973 0,526 0,980 0,538
3 5 1 1,000 0,478 1,000 0,496 1,000 0,508
3 5 2 0,990 0,487 1,000 0,505 0,996 0,508
3 10 1 0,960 0,508 0,950 0,521 0,926 0,532
3 10 2 0,870 0,504 0,857 0,516 0,822 0,517
5 5 1 0,980 0,485 0,973 0,501 0,960 0,509
5 5 2 0,950 0,482 0,960 0,498 0,900 0,504
5 10 1 0,800 0,493 0,817 0,514 0,718 0,505
5 10 2 0,670 0,489 0,640 0,489 0,674 0,505
Tablo 4. y-uzayinda sapmada ¢antanin performansi
n =40 n =60 n =100
Degisken | Ugdeger Sapma Gizleme Yanlis Gizleme | Yanhs |Gizleme| Yanls
Sayist | Yiizdesi | Miktar1 [ Yiizdesi Alarm Yiizdesi | Alarm | Yiizdesi [ Alarm
Yiizdesi Yiizdesi Yiizdesi
2 5 1 1,000 0,485 1,000 0,498 1,000 0,515
2 5 2 1,000 0,489 1,000 0,506 1,000 0,509
2 10 1 1,000 0,515 1,000 0,524 1,000 0,542
2 10 2 1,000 0,510 1,000 0,534 1,000 0,531
3 5 1 1,000 0,485 1,000 0,499 1,000 0,510
3 5 2 1,000 0,488 1,000 0,503 1,000 0,510
3 10 1 1,000 0,512 1,000 0,530 1,000 0,536
3 10 2 1,000 0,508 1,000 0,534 1,000 0,536
5 5 1 1,000 0,483 1,000 0,505 1,000 0,512
5 5 2 1,000 0,484 1,000 0,499 1,000 0,509
5 5 1 1,000 0,524 1,000 0,532 1,000 0,538
5 10 2 1,000 0,504 1,000 0,533 1,000 0,535
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Tablo 5. xy-uzayinda sapmada ¢antanin performansi

Coklu Regresyon Ugdegerlerinin Teghiscisi Olarak Canta iziti

n=40 n =60 n =100
Degisken | Ucdeger Sapma Gizleme Yanlis Gizleme | Yanlis |Gizleme| Yanls
Sayisi Yiizdesi Miktart | Yiizdesi Alarm Yiizdesi | Alarm | yiizdesi | Alarm
Yiizdesi Yiizdesi Yiizdesi
2 5 1 1,000 0,479 1,000 0,491 1,000 0,509
2 5 2 1,000 0,482 1,000 0,501 1,000 0,511
2 10 1 1,000 0,506 1,000 0,527 1,000 0,539
2 10 2 1,000 0,516 1,000 0,521 1,000 0,540
3 5 1 1,000 0,485 1,000 0,491 1,000 0,514
3 5 2 1,000 0,485 1,000 0,507 1,000 0,513
3 10 1 1,000 0,519 1,000 0,524 1,000 0,536
3 10 2 1,000 0,515 1,000 0,520 1,000 0,540
5 5 1 1,000 0,486 1,000 0,497 1,000 0,509
5 5 2 1,000 0,484 1,000 0,503 1,000 0,512
5 10 1 1,000 0,511 1,000 0,522 1,000 0,535
5 10 2 1,000 0,515 1,000 0,529 1,000 0,539
Tablo 6. x-uzayinda sapmada ilmegin performansi
n=40 n =60 n=100
Degisken | Ucdeger Sapma Gizleme | Yanlig Alarm | Gizleme | Yanlis |Gizleme| Yanls
Sayisi Yiizdesi Miktar1 Yiizdesi Yiizdesi Yiizdesi | Alarm | Yiizdesi| Alarm
Yiizdesi Yiizdesi
2 5 1 1,000 0,497 1,000 0,488 1,000 0,485
2 5 2 1,000 0,495 1,000 0,493 0,996 0,487
2 10 1 0,940 0,487 0,970 0,468 0,916 0,455
2 10 2 0,790 0,473 0,800 0,466 0,752 0,456
3 5 1 0,920 0,512 1,000 0,500 0,996 0,489
3 5 2 1,000 0,501 0,947 0,489 0,916 0,488
3 10 1 0,580 0,477 0,673 0,473 0,564 0,465
3 10 2 0,630 0,484 0,467 0,479 0,560 0,480
5 5 1 0,820 0,503 0,813 0,490 0,796 0,487
5 5 2 0,560 0,511 0,653 0,493 0,548 0,492
5 10 1 0,300 0,497 0,393 0,478 0,362 0,492
5 10 2 0,425 0,502 0,437 0,504 0,466 0,489
Tablo 7. y-uzayinda sapmada ilmegin performansi
n =40 n =060 n =100
Degisken | Ucdeger Sapma Gizleme | Yanlig Alarm | Gizleme | Yanlis | Gizleme| Yanls
Sayist Yiizdesi Miktart | Yiizdesi Yiizdesi Yiizdesi | Alarm | Yiizdesi| Alarm
Yiizdesi Yiizdesi
2 5 1 1,000 0,498 1,000 0,495 1,000 0,481
2 5 2 1,000 0,496 1,000 0,489 1,000 0,486
2 10 1 0,995 0,477 0,997 0,467 1,000 0,452
2 10 2 0,990 0,477 0,990 0,459 0,998 0,446
3 5 1 1,000 0,501 1,000 0,491 1,000 0,486
3 5 2 1,000 0,497 1,000 0,488 1,000 0,486
3 10 1 0,995 0,479 0,997 0,460 0,998 0,460
3 10 2 0,970 0,483 0,983 0,460 0,990 0,458
5 5 1 0,990 0,508 1,000 0,487 1,000 0,484
5 5 2 1,000 0,501 1,000 0,494 1,000 0,486
5 10 1 0,940 0,462 0,980 0,461 0,984 0,455
5 10 2 0,955 0,486 0,977 0,459 0,990 0,460
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Tablo 8. xy-uzayinda sapmada ilmegin performansi

n =40 n =60 n=100
Degisken | Ucdeger Sapma Gizleme | Yanlis Alarm | Gizleme | Yanlis | Gizleme | Yanls
Sayist Yiizdesi Miktar1 Yiizdesi Yiizdesi Yiizdesi | Alarm | Yiizdesi | Alarm
Yiizdesi Yiizdesi
2 5 1 1,000 0,515 1,000 0,482 1,000 0,487
2 5 2 1,000 0,509 1,000 0,491 1,000 0,484
2 10 1 1,000 0,483 1,000 0,463 0,998 0,457
2 10 2 0,980 0,475 0,997 0,470 1,000 0,454
3 5 1 1,000 0,503 1,000 0,499 1,000 0,483
3 5 2 1,000 0,503 1,000 0,484 1,000 0,482
3 10 1 0,990 0,472 1,000 0,463 1,000 0,459
3 10 2 0,975 0,473 0,997 0,473 0,998 0,454
5 5 1 0,990 0,499 1,000 0,494 1,000 0,486
5 5 2 0,990 0,505 0,993 0,492 1,000 0,484
5 10 1 0,980 0,474 0,990 0,471 1,000 0,460
5 10 2 0,955 0,478 0,990 0,462 0,998 0,454
Tablo 9. x-uzaymnda sapmada c¢it disinin performansi
n =40 n =60 n =100
Degisken | Ucdeger Sapma Gizleme | Yanlig Alarm | Gizleme | Yanlis | Gizleme | Yanls
Sayist Yiizdesi Miktar1 Yiizdesi Yiizdesi. Yiizdesi | Alarm | Yiizdesi | Alarm
Yiizdesi. Yiizdesi.
2 5 1 0,000 0,011 0,000 0,010 0,000 0,005
2 5 2 0,000 0,015 0,000 0,010 0,004 0,002
2 10 1 0,060 0,019 0,030 0,011 0,084 0,006
2 10 2 0,210 0,017 0,227 0,010 0,268 0,006
3 5 1 0,080 0,011 0,000 0,005 0,004 0,003
3 5 2 0,010 0,013 0,053 0,006 0,088 0,004
3 10 1 0,460 0,015 0,377 0,006 0,510 0,003
3 10 2 0,500 0,013 0,677 0,005 0,618 0,003
5 5 1 0,200 0,013 0,213 0,008 0,244 0,004
5 5 2 0,490 0,008 0,387 0,009 0,552 0,004
5 10 1 0,900 0,009 0,790 0,008 0,920 0,004
5 10 2 0,905 0,009 0,923 0,007 0,860 0,006
Tablo 10. y-uzayinda sapmada ¢it disinin performansi
n=40 n =60 n=100
Degisken | Ucdeger Sapma Gizleme | Yanlig Alarm | Gizleme | Yanlis | Gizleme | Yanls
Sayisi Yiizdesi Miktart | Yiizdesi Yiizdesi Yiizdesi | Alarm | Yiizdesi | Alarm
Yiizdesi Yiizdesi
2 5 1 0,000 0,017 0,000 0,007 0,000 0,004
2 5 2 0,000 0,015 0,000 0,006 0,000 0,005
2 10 1 0,005 0,023 0,003 0,012 0,000 0,006
2 10 2 0,010 0,023 0,010 0,016 0,022 0,004
3 5 1 0,000 0,014 0,000 0,009 0,000 0,004
3 5 2 0,000 0,015 0,000 0,009 0,000 0,005
3 10 1 0,005 0,012 0,003 0,012 0,002 0,004
3 10 2 0,030 0,032 0,017 0,006 0,010 0,006
5 5 1 0,010 0,009 0,000 0,008 0,000 0,004
5 5 2 0,000 0,015 0,000 0,007 0,000 0,005
5 10 1 0,060 0,024 0,020 0,007 0,016 0,007
5 10 2 0,045 0,018 0,023 0,011 0,010 0,005

TUIK, Istatistik Arastirma Dergisi, Temmuz 2007

TURKSTAT, Journal of Statistical Research, July 2007




The Bagplot as a Diagnostic Tool for Multiple Regression Outliers Coklu Regresyon Ugdegerlerinin Teghiscisi Olarak Canta iziti

Tablo 11. xy-uzayinda sapmada cit disinin performansi

n =40 n =60 n =100

Degisken | Ucdeger Sapma Gizleme | Yanlis Alarm | Gizleme | Yanlis | Gizleme | Yanls
Sayist Yiizdesi Miktart | Yiizdesi Yiizdesi Yiizdesi | Alarm | Yiizdesi | Alarm
Yiizdesi Yiizdesi

2 5 1 0,000 0,006 0,020 0,007 0,000 0,005

2 5 2 0,000 0,009 0,000 0,008 0,000 0,004

2 10 1 0,000 0,014 0,000 0,010 0,002 0,004

2 10 2 0,020 0,012 0,003 0,010 0,000 0,006

3 5 1 0,000 0,012 0,000 0,010 0,000 0,003

3 5 2 0,000 0,012 0,000 0,009 0,000 0,005

3 10 1 0,010 0,016 0,000 0,014 0,000 0,005

3 10 2 0,025 0,020 0,003 0,008 0,002 0,006

5 5 1 0,010 0,015 0,000 0,008 0,000 0,005

5 5 2 0,010 0,012 0,007 0,006 0,000 0,004

5 10 1 0,020 0,018 0,010 0,014 0,000 0,005

5 10 2 0,045 0,017 0,010 0,013 0,002 0,008

4. TARTISMA VE SONUC

Regresyon analizi varsayimlarmin ihlal edilmemesi ve yapilacak ¢ikarsamalarin
giivenilirligi acisindan verilerdeki ucdegerlerin saptanmasi ¢ok onemlidir. Bu sorunu
cozmek amaciyla pek cok basarili algoritma ve yontem gelistirilmistir. Ancak bu
yontemlerden hig biri, her kosul altinda % 100 basarili degildir. Baz1 algoritmalar diisiik
kirlenme yiizdelerinde basariliyken, bazilarinda durum tersidir. x-uzayindaki
sapmalarda basarili olan bir algoritma y-uzayindaki sapmalarda basarisiz
olabilmektedir. Gizleme oranlarinda olduk¢a basarili olan bir algoritma, ¢ok yiiksek
yanlis alarm orani nedeniyle tercih edilmemekte ya da yine basarili bir algoritmanin
kullanim1 ¢ok uzun hesaplama siireleri nedeniyle sinirl kalabilmektedir. SPSS, S-Plus
ya da EViews gibi yaygin istatistik yazilimlarinda ise, yeterli sayida u¢ deger teshis
yontemine yer verildigini sdylemek zordur.

Bu caligmada incelenen, TK uzayinda ¢anta ¢iziti yontemi de, regresyon ug¢degerlerinin
teshisinde her kosul altinda % 100 basarili degildir. Ancak literatiirde sik¢a bagvurulan
baz1 klasik veriler ve yapilan Monte Carlo simiilasyonlarina dayanarak ydntemin,
gorsellik avantaji da diisiiniiliirse, en azindan diger algoritmalarin sonug¢larini kontrol
etmek agisindan tamamlayici olarak kullanilabilecegi s6ylenebilir.
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THE BAGPLOT AS A DIAGNOSTIC TOOL FOR
MULTIPLE REGRESSION OUTLIERS

ABSTRACT

The Bagplot is a bivariate generalization of the univariate boxplot which is
also used in determining the outliers. Hence it can be used in diagnosing the
outliers for the simple linear regression. It cannot be used, however, when
the number of variables exceeds one. On the other hand, in statistics
literature, it has been shown that the predicted value versus residual plot can
represent the whole data in some instances. The main motivation of this
paper is that point. The performance of the Bagplot in the predicted value
versus residual plot is investigated for some classical and simulated data
sets. The approach is found successful for many scenarios.

Key Words: Bagplot, Masking, Outlier, Swamping.
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KAPPA KATSAYISININ EN COK
OLABILIRLIK TAHMIN EDIiCiSININ
SIMULASYON CALISMASINA DAYALI ELDE
EDILMESI

Meltem EKiZ*
OZET

Tibbi ve sosyal igerikli ¢alismalarda, simiflayicilarin degerlendirmeleri
arasindaki  uyusmanmin  belirlenmesi  problemleriyle  karsilagmak
miimkiindiir. Ornek birimlerinin iki simflayict tarafindan kategorik bir
olgekle simiflandirilmasindan sonra, simiflayicilar arasindaki uyugmanin
olgiilmesinde kullamilan istatistiklerden biri, Cohen tarafindan onerilmis
olan Kappa katsayisidir. Ancak simiflayicilarin her drnek birimini farkly bir
my; olasihkla  “basarili” kategorisine siniflandirmasi  problemi ile

karstlasildiginda, Kappa katsayisini kullanmak dogru olmaz. Bu durumda
s6z konusu simiflandirma olasiliklar simiflayicilara ve/veya birimlere ait
ozellikleri iceren agiklayici degiskenlerin yer aldigi, bir lojit model ile
tahmin edilir. Bu ¢aliymada, K ’yi ve lojit model parametrelerini igeren
olabilirlik fonksiyonunun optimum noktasi, Matlab paket programinda
yazilan iki programdan yararlanilarak, bulunmugtur. Parametrelerin En
Cok Olabilirlik (ECOB) tahminleri, farkli ornek ¢aplart igin yirmi tekrarin
yapudigi simiilasyon teknigine dayali olarak elde edilerek, anlamliliklar:
test edilmistir.

Anahtar kelimeler: Kappa Katsayisi, Lojit Model, Olabilirlik
Fonksiyonu.

1. GIRiS

Ornek birimlerinin iki smiflayici tarafindan farkli bir m; olasiligl ile “basarili” olarak

kabul edilen duruma siniflandirilmasi halinde, Kappa katsayisinin ECOB tahmin edicisi
bulunabilir. Bu amagla, bu ¢alismada Y, [ Bernoulli(n,) ve Y, [ Bernoulli(m,)

olmak tizere f, (yu, yiz) ortak olasilik yogunluk fonksiyonu, Bahadur (1961) tarafindan

One siirlilmiis olan teoriye dayali olarak yazilmistir. Bernoulli dagilimina sahip iki
rastgele degiskenin bagimli olmas1 durumunda kullanilabilen bu teori, Shoukri ve Mian
(1996), Lipsitz vd., (2001) ve Kraemer vd., (2002) gibi pek cok istatistik¢inin
calismalarindaki temeli olusturmustur.

Basar1 olasiligt m;, ile Bernoulli dagilimina sahip Y, rastgele degiskeni, 1.
siiflayicinin i. birim ile ilgili degerlendirmesi ve basar1 olasiligi w, ile Bernoulli
dagilimina sahip, Y, rastgele degiskeni de 2. smiflayicinin i. birim ile ilgili
degerlendirmesini ifade etsin. Bu rastgele degiskenlerin bagimli oldugu kosulu altinda
yazilan olabilirlik fonksiyonu, hem « parametresini hem de siniflayicilarin ve/veya
ornek birimlerinin dzelliklerinin, j=1, 2 olmak lizere Y, rastgele degiskeni lizerindeki
etkisini gosteren, B, parametrelerine dayali lojit fonksiyonu igerecek sekilde ifade

* Aras. Gor. Dr., Gazi Universitesi Fen Edb. Fak. Istatistik Boliimii, e-mail: ozmeltem@gazi.edu.tr
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edilebilir. Boylece, simiilasyon teknigi ile Kappa parametresiyle birlikte, lojit model
parametrelerinin ECOB tahmin edicilerine de ulasilabilir.

Bu amagla uygulama boliimiinde k parametresi 0,20 ve 0,80 olacak sekilde tasarlanan
deneylerden; 50 ve 500 capli 6rneklerin {iretildigi bir simiilasyon ¢alismasi yapilmistir.
Yapilan simiilasyon g¢alismasi ile modelde tek ve iki agiklayict degisken var iken, model
parametrelerinin ve K katsayisinin ECOB tahminleri elde edilerek, anlamliliklar1 test
edilmistir.

2. KAPPA KATSAYISININ VE LOJIiT MODEL PARAMETRELERININ
MODELLENMESI

Kappa katsayisinin ECOB tahmin edicisinin bulunmasinin temelinde 6rnek birimlerinin
herhangi bir kategorik degisken bakimindan iki-sonuglu siniflandirilmalarina ait
marjinal olasiliklarin, siiflayicilara ait ve/veya ornek birimlerine ait etkileri 6zetleyen
aciklayict degisken vektoriiniin bir lojistik fonksiyonu olarak modellenmesi vardir
(Shoukri ve Mian, 1996). Kappa katsayisinin ve lojit model parametrelerinin tahmin
edicileri, siniflayicilarin 6rnek birimleri iizerinde yaptiklar degerlendirmeler arasindaki
bagimsizlik kosulunun saglanmamasi nedeniyle, iki-sonuglu iki degiskenli model
yapisina dayali olarak elde edilir.

2.1 iki-Sonuglu iki Degiskenli Model

2x2’lik olasilik tablosunda, birinci siiflayici birimleri =, olasilikla “basarili (1),
n; =1-m, olasilikla da “basarili degil (0)” kategorisine, ikinci simiflayict ise birimleri
n, olasilikla “basarili (1)”, w), =1-m, olasilikla da “basarili degil (0)” kategorisine
smiflandirilmis olsun. Burada 1. siniflayict her birimi ayni =, olasilikla “basarili (1)”
durumuna simiflandirirken, 2. siniflayici da her birimi aym1 7, olasilikla “basarili (1)”
durumuna smiflandirir.  n, veya m, olasiliklariyla “basarili (1)”  durumuna

smiflandirilan birimlere ait olasiliklar tablosu tektir. Dolayisiyla da, Tablo 1’de
Ozetlenen veri i¢in tek bir tane x 'nin ECOB tahmin edicisi elde edilir.

Tablo 1. N birime ait 2x2 ortak ve marjinal olasiliklar tablosu
2. Smiflayict (Yz)

1. Smiflayict (YI) 0 1 Toplam
0 o0 o1 m=l-m
1 Mo T T
Toplam my, =1-m, n, 1

Ancak ozellikle saglik veya sosyal igerikli ¢alismalarda siniflayicilar, birimleri ayni
olasihiklarla “basarili (1)’ durumuna smiflandirmayabilir. Ornegin simiflayicilar
doktorlar iken, bu doktorlarin her hastayr farkli bir olasilikla “hasta (1)” olarak
degerlendirmesi, “basarili (1)” durumuna siiflandirmasi olasiligt da vardir. Dolayisiyla
da her i. hasta icin ayr1 bir olasilik tablosu ve her tablo i¢in de ayr1 bir k, katsayisinin

ECOB tahmin edicisinin elde edilmesi gerekir (Bkz, Tablo 2). Tablo 2’de

TUIK, Istatistik Arastirma Dergisi, Temmuz 2007
TURKSTAT, Journal of Statistical Research, July 2007



Maximum Likelihood Estimation of the Kappa Coefficient Based on a Simulation Study Kappa Katsayisinin En Cok Olabilirlik Tahmin Edicisinin Simiilasyon Calismasina Dayall Elde Edilmesi

A . . ) ;o
oo Tgps Wyyo VE Ty, Olasiliklart 1. birime ait ortak olasiliklar; m, 7, m, ve @, ise

marjinal olasiliklardir.

Tablo 2. i. birime ait 2x2 ortak ve marjinal olasihklar tablosu
2. Smiflayict (le )

1. Smiflayic (Y11 ) 0 1 Toplam
0 Tigo Tiol my =1-m
! Tit it iy
Toplam T, =1-m, T, 1

k,, Cohen (1960) tarafindan tammlanmis i. birime ait olasiik tablosu i¢in iki
stniflayicinin degerlendirmeleri arasindaki uyusma katsayzst, p; ise, 1. birime ait olasilik

tablosu i¢in iki siniflayicinin degerlendirmeleri arasindaki Pearson moment iligki
katsayis1 olsun. k; ve p, arasinda marjinal olasiliklara dayali,

, RENT)
_ 2p, (nilnilnizniz)

(niln;2 ) + (nglniz )

bagintist vardir (Bishop vd., 1988, 380).

i=1,...,N, j=1, 2 ve k=0, 1 sirastyla birimleri, siniflayicilar1 ve kategorileri gostersin. Y;

rastgele degiskeni,

1, 1 birimj. siuflayici tarafindan "bagarili (1)" olarak kabul edilen duruma

v - smiflandirildiginda
Y 10, i birimj. smuflayic tarafindan "basarih degil (0)" olarak kabul edilen

duruma siniflandirildiginda

olarak tammlansin. Y, ve Y, rastgele yanit degiskenleri iki simiflayicimin i. ornek

il
birimi ile ilgili yaptig1 degerlendirme iken,

Yii ~ Bernoulli (m;;)
Yi, ~ Bernoulli ()

dir. Y, ve Y, nin bagimsiz oldugu kosulu altinda, herhangi bir (y,,y,) gozlenmis
degerleri icin ortak olasilik yogunluk fonksiyonu (oyf), marjinal olasiliklara dayali
olarak,
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(Yo ¥a) = ey g ) (1)

biciminde de ifade etmek miimkiindiir (Shoukri ve Mian, 1996). Siniflayicilarin
birbirinden bagimsiz olarak degerlendirme yaptiklar1 kosulu altinda, Esitlik (1)’in dogal
logaritmasi (In) alindiginda,

Inf (y“ =Yiz) = YnYizln(“nniz ) TYi (1 -Yo )ln(ﬂ:“ngz ) Yo (1 -Yau )ln(“gl"‘iz ) +
(1 'yil)(l 'Yiz)l“(nglngz)

elde edilir. Boylece n 6rnek capi iken, olabilirlik fonksiyonu L,

L= Zln f; (Yileiz)

i=1

bigiminde ifade edilir. Tki degiskenin bagimsiz olmasi kosulu altinda yazilabilen
lnfi(y“,yiz) fonksiyonu, siniflayicilarin  6rnek  birimleriyle ilgili  yaptigi

degerlendirmelerinde bagimsizlik kosulunun saglanmamasi durumunda,
K; ’ ’
In fi (yn’yiz) = Yi1Yizln("i1niz +?l(7ti1”i2 + T, )j

+yi1 (1 - yi2 )ln (niln;2 -%(niln;Z + n;lnil )j
2

Yo (l_yil )ln(nglniz '%(nnngz +mm, )j
+(1_yi1)(1-yi2)ln(n;1n;2 +%(“i1”€2 +”;1ni2 )j

seklinde yazilir (Bahadur, 1961). « katsayisinin i’ye bagh olmasi bir¢ok probleme yol
acabilmektedir. Ornegin drnek capi n arttik¢ca tahmin edilmek istenen parametre sayisi
da artar. Ayrica her 6rnek birimi i¢in deneyin n, defa tekrarlanmasi diye bir sey s6z

konusu olmayabilir. Daha ©nceden de bahsedilmis oldugu gibi ozellikle tibbi
calismalarda karsilasilan, hastalarin iki doktor tarafindan siniflandirilmasi neticesinde
bu doktorlarin degerlendirmeleri arasindaki uyugsmanin derecesinin belirlenmesi
problemi, bu konunun agiklanmasinda kullanilabilir. Her i. hastanin, her iki doktor
tarafindan n, kez muayene edilebilmesi miimkiin olmayabilir. Bu durumda doktorlarin
her hasta {izerine uyusma katsayisini tahmin etmek yerine, “her 6rneklem birimi i¢in «

parametresi aynidir” varsayimina dayali olarak uyusma katsayist tahmin edilir. Ortak
« 'nin oldugu varsayimi altinda Egsitlik (2)’de verilen fonksiyon,
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Inf, (y;1, ;) = y“yizln(ﬂ:“niz +§(n“ﬂ:;2 + 10, ))
+y,y (1-y;,)In [n“ngz -g(nnngz +mm, )j
¥, (1Y, )ln[n;,nu -g(ni,ngz +n;lni2)j
+(1-yn)(1-yn)m(n;ln;2 +§(nnn;2 +n;lni2)j
olmak iizere, olabilirlik fonksiyonu L,

L= Zlnfi (yil’yi2)

i=1

= Z |:Yi1yizln (nilniz +§(”ilngz + 7"7;171712 ))
i1
+¥u (I'Yiz)ln(nu";z -g(nilngz +mm, )j 3)
+Ya (1 =Y ) In [nglniz -g(nilngz +mm, )j

+(1 “Ya )(I'Yiz )ln[nglnﬁz +§(ni1“;2 +7t;17ti2 )]j|

seklinde yazilir. Esitlik (3)’te elde edilen fonksiyondaki m; parametreleri siiflayicilarin
ve/veya Ornek birimlerinin 6zelliklerini de igeren
exi'jﬁ
M, =—
1 1 + eXiiB

lojit fonksiyonu ile ifade edilir. Modeldeki parametre sayisina bagli olarak =0, 1, 2 iken
7;’lerden olusan © vektord, B, den olusan B vektori ile ilk sutiinii 1’ler olmak tizere,

Xj; ’lerden olusan X' matrisinin elemanlari,

’
X;,
%f—/
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7It11 1 X1 X11
By
n 1 x, x
_ nl r_ n nl _
m= X'= B=|B
7TIZ 1 X] XIZ B
2
_nn2_ L 1 Xn XnZ i

biciminde gosterilir. B, ve k parametrelerinin ECOB tahmin edicileri olan ﬁr ve K

istatistikleri, lojit modelin lineer olmamasi nedeniyle elde edilemez. Bu sebepten dolayz,
Esitlik (3) ile verilen fonksiyonun maksimum noktasi, k parametresi 0.20 ve 0.80
olacak sekilde iki farkli deneyin tasarlandig1 simiilasyon calismasi ile elde edilmistir.
Esitlik (3)’teki olabilirlik fonksiyonun maksimum noktasi, B, ve k parametrelerinin

ECOB tahminleri olan ﬁr ve Kyl verir.

3. UYGULAMA

Esitlik (3)’te verilen fonksiyonu maksimize eden noktayir bulabilmek amaciyla bir
simiilasyon ¢aligmasi yapilmistir. Simiilasyon ¢aligmasi i¢in Matlab paket programinda
yazilan iki programdan yararlanilmistir ve elde edilen sonuglar Tablo 3’te 6zetlenmistir.
Bu programlarin dayandigi temeli iki maddede 6zetlemek miimkiindjir.

1. «=0.20 olarak tasarlanan deneyde, Y, rastgele degiskeni bakimindan gozlenmis
deger “1” oldugunda, m, olasilig1 0.70 alinarak drnek birimlerinin (1,1) hiicresine,
Y, rastgele degiskeni bakimindan gdzlenmis deger 0 oldugunda, =, olasilig1 0.50

almarak 6rnek birimlerinin hem (0,0) hem de (0,1) hiicresine esit oranda yigilmasi
saglanmgtir.

2. xk=0.80 olarak tasarlanan deneyde, Y, rastgele degiskeni bakimmndan gézlenmis
deger 1 oldugunda, =, olasilig1 0.90 alinarak 6rnek birimlerinin (1,1) hiicresine, Y;,
rastgele degiskeni bakimindan gozlenmis deger 0 oldugunda =, olasiligi 0.10

almarak ornek birimlerinin (0,0) hiicresine daha fazla yigilmasin1 saglayan deney
tasarlanmstir.

k katsayisinin 0.20 olmast durumunda, iki-sonuglu Y;, veY,, rastgele degiskenlerin

dagilimindan 50 ¢apli 6rnek elde edilmistir. «’nin 0.20, 6rnek c¢apmin 50 oldugu
deneyin 20 kez tekrarlanmasi sonucunda tek agiklayici degiskenin yer aldigi lojit model
parametrelerinin ve «’nin ECOB tahminlerine iligkin ortalamalar ve varyanslari
hesaplanmistir. Ayni igslemler 6rnek ¢apinin 500 olmasi durumu igin de tekrarlanmistir.
& 'nin 0.20°den farkli olarak, 0.80 olmasi durumunda da 50 ve 500 ¢apli 6rnekler i¢in
deneylerin 20 kez tekrarlanmasiyla, ilgili parametre tahminlerinin ortalamalar1 ve
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varyanslari bulunmustur. Modelde tek agiklayici degiskenin yer almasi durumunda
k’nin ve Ornek capinin farkli kombinasyonlar1 i¢in yapilan bu hesaplamalar, lojit
modelde iki agiklayici1 degiskenin olmasi durumu i¢in de incelenmistir. Tek acgiklayici
degiskenli lojit modelde, yalmizca siniflayicilara ait bir 6zellik vardir. Bu durumda
smiflayicilara ait bir ozelligin yer aldigi agiklayici degisken vektdriiniin elemanlari,
Oornek biriminin 1. siniflayic1 tarafindan smiflandirilmis olmasi halinde —0.5 ve 2.
smiflayici tarafindan smiflandirilmis olmasi halinde ise 0.5 degerini alan bir vektor
olarak olusturulabilir. Hem siniflayicilara, hem de 6rnek birimlerine ait bir 6zellik
olmak tizere iki agiklayici degiskenli lojit modelde, 6rnek birimlerine ait herhangi bir
Ozelligin yer aldig1 agiklayici degisken vektoriiniin elemanlar1 Poisson (7) dagilimindan
geldigi sekilde diistiniilebilir.

Tablo 3. 20 tekrar ile K =0.20, 0.80 ve n=50, 500 iken, lojit modelde tek ve iki acgiklayic1 degiskenin
olmasi durumunda model parametrelerinin ve K’nin ECOB tahminlerinin ortalamalar1 ve

varyanslari
Tek aciklayici degisken Iki aciklayici degisken
K n Ort,Var N N R - N

Bo By K Bo B By K
50 Ort 0.2936  0.5460 0.2020 0.1707 0.5525 0.0174  0.1932
0.20 Var 0.0267 0.1316 0.0169 0.4940 0.1335 0.0082 0.0168
500 Ort 0.1875 0.3727 0.2001  0.1597 0.3732  0.0040 0.1993
Var 0.0049  0.0199 0.0006 0.0412 0.0200  0.0007  0.0006
50 Ort 0.0272  0.0045 0.7728 0.2461  0.0039 -0.0304 0.7676
0.80 Var 0.0987  0.0267 0.0062 0.4655 0.0277 0.0129  0.0069
500 Ort 0.0021 -0.0141 0.7938 -0.0121 -0.0141 0.0021 0.7934

Var 0.0090  0.0027  0.0005  0.0606  0.0027  0.0010  0.0005

Tablo 3’ten de goriilebilecegi gibi x’nin farkli degerleri ig¢in, lojit model
parametrelerinin ve «’nin ECOB tahminlerinin varyanslart n 6rmek c¢ap1 artinca,
kiigiilmistiir. Varyansin kiigiilmesi ise elde edilen tahminlerin, y1gin parametrelerine
gittikce yaklastigi anlamma gelir. Dolayisiyla da n Orek capr arttikca, bulunan
tahminler yigin parametrelerinin daha tutarli tahminleri olur. Uretilen &rnekler
tizerinden elde edilen k’nin ECOB tahminleri olan K istatistikleri, n 6rnek gapr arttikga
yigima iligkin Kk parametresine yakinsamstir.

Ayrica, lojit model parametrelerinin ve «’nin anlamsizligi hipotezleri 0.05 anlam
diizeyinde test edilmis ve sonucglar Tablo 4’te 6zetlenmistir. Bu sonuglara gore x ’nin
0.20 olarak tasarlandig1 deneyde n=500 iken, lojit model parametreleri ve k 'nin ECOB
tahminlerinin hepsi anlamli bulunmustur. k parametresinin 0.80 olmasi durumunda,
modeldeki degisken sayisinin artmasi ile olusabilecek ¢oklu baglanti problemi, model
parametrelerinin anlamsizli1 hipotezi iizerinde etkili olmaktadir. k ’nin 0.20 degeri igin
aksi durum soz konusudur.

4. TARTISMA VE SONUC

j. smiflayicinin i. 6rnek birimini “bagarilt (1)” durumuna siniflandirmasi olasiligi
m;, 0-1 araliginda deger alir. m; olasiliklari, siniflayicilara ve/veya 6rnek birimlerine ait

ozellikleri igeren agiklayici degisken vektoriiniin bir lojit modeli olarak ifade edilir. Bu
calismada m;’leri agiklayici degiskenlerin bir fonksiyonu olarak alip, k’y1 da igeren

olabilirlik fonksiyonunda kullanmak suretiyle yazilan olabilirlik fonksiyonunu
maksimize eden optimum nokta arastirilarak, parametrelerin ECOB tahminleri elde
edilmistir. Bu amagla Matlab paket programinda yazilan ve ardigik kullanima dayali iki
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programdan yararlamlmigtir. Simiilasyon teknigine dayali olarak hesaplanan bu
tahminlerin ortalama ve varyanslar incelendiginde, 6rnek capi arttikca lojit model
parametrelerinin ve « ’nin ECOB tahminlerinin varyanslarinin kiigiildiigii gérilmiistiir.
k’nin iki farkli degeri ve verilen 6rnek g¢aplari icin elde edilen k parametrelerinin
ECOB tahminleri, yigna iliskin x parametresine yakinlasmistir. Ayrica, « ’nin 0.80
olmasi durumunda modeldeki degisken sayisinin artmasi ile olusabilecek ¢oklu baglanti
probleminin, model parametrelerinin anlamsizlig1 hipotezlerinin test edilmesinde etkili
oldugu goriilmiistiir

Tablo 4. 20 tekrar ile, K=0.20, 0.80 ve n=50, 500 icin parametre tahminlerinin anlamsizhg
hipotezlerinin test sonuclar:

K n Parametreler ~ Tahminler Stz]’;atlzrt Z Degeri P Degeri
0.20 50 Bo 0.2936 0.1634 1.7968 0.0367
B, 0.5460 0.3628 1.5050 0.0655
© 0.2020 0.1300 1.5538 0.0606
500 Bo 0.1875 0.0700 2.6786 0.0038®
B, 0.3727 0.1411 2.6414 0.0041®@
[ 0.2001 0.0245 8.1673 0.0000®
0.80 50 Bo 0.0272 0.3142 0.0866 0.4641
B, 0.0045 0.1634 0.0275 0.4880
IR 0.7728 0.0787 9.8196 0.0000®
500 Bo 0.0021 0.0949 0.0221 0.4920
B, -0.0141 0.0520 -0.2712 0.3936
I 0.7938 0.0224 35.4375 0.0000®
0.20 50 Bo 0.1707 0.7029 0.2429 0.4552
B, 0.5525 0.3654 1.5120 0.0655
B, 0.0174 0.0906 0.1921 0.4257
I 0.1932 0.1296 1.4907 0.0681
500 Bo 0.1597 0.2030 0.7867 0.2148
B, 0.3732 0.1414 2.6393 0.0043
B, 0.0040 0.0265 0.1509 0.4404
[ 0.1993 0.0245 8.1347 0.0000
0.80 50 Bo 0.2461 0.6823 0.3607 0.3594
B, 0.0039 0.1664 0.0234 0.4920
B, -0.0304 0.1136 -0.2676 0.3974
© 0.7676 0.0831 9.2371 0.0000®
500 Bo -0.0121 0.2462 -0.0491 0.4801
B, -0.0141 0.0520 -0.2712 0.3936
B, 0.0021 0.0316 0.0665 0.4761
R 0.7934 0.0224 35.4196 0.0000®

(a): a/2=0.025 *den kiiciik olan P degerlerini gostermektedir.
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MAXIMUM LIKELIHOOD ESTIMATION OF
THE KAPPA COEFFICIENT BASED ON A
SIMULATION STUDY

ABSTRACT

In medical and social studies it is possible to come across with problems
of determining the agreement between raters judges. The Kappa
coefficient, suggested by Cohen, is one of the statistics used for
estimating the raters agreement, after the sample units are rated with a
categorical measure by the two raters. But it is wrong to use the Kappa
cofficient in classification problems such that the raters classify each
sample unit to the category “successfully (1)” with distinct probabilities
m;j . In this case, these classification probabilities can be estimated from

logit models, which contains covariates of raters and/or units features. In
this study, the maximum of the likelihood function, containing K and
logit model parameters is obtained with the benefit of written two
programs on Matlab packet programming. After the Maximum
Likelihood Estimates (MLE) of the parameters are obtained from the
simulation method which is based on different sample sizes of each with
twenty replications, the significances of the parameters are tested.

Key Words: Kappa Coefficient, Logit Model, Likelihood Function.
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BUYUME EGRILERININ ESIiTLIGINDE
PERMUTASYON TESTI

Ufuk EKIZ" Miislim EKNi™
OZET

Tesadiifi degiskenin dagiliminin ne olduguna iliskin herhangi bir varsayim
gerektirmeyen permiitasyon testi, ozellikle gozlem sayisi arttik¢a ¢ok fazla
islem yapmay1 gerektirmektedir. Ancak parametrik olmayan bu yéntemin,
son yularda bilgisayar teknolojisindeki ilerlemelere paralel olarak
kullamimi yayginlasmaktadir. Bu ¢alismada tarafimizdan yazilmis olan
bilgisayar programi kullanmilarak, Biiyiime Egrisi Modelinde (Growth
Curve Model) ortalamalarin esitligi hipotezinin permiitasyon testi ile, test
edilmesi incelenmigtir. Uygulamada Biiytime Egrisi Modeline uyan gergek
veri seti kullaniimustir.

Anahtar Kelimeler: Biiyiime Egrisi Modeli, Permiitasyon Testi.
1. GIRiS

Biiyiime Egrisi Modeli ekonomi, biyoloji ve tip gibi alanlarda kisa zaman serileri
izerinden bilylime problemlerinin analizinde sik¢a kullanilan, genellestirilmis ¢ok
degiskenli bir varyans analizi modelidir. Ayrica uzun-kesit (longitudinal) verilerin
(6zellikle iliskili tekrarli 6l¢iimlerde) analizinde kullanilan temel bir aragtir.

Biiyiime problemi ile ilgili ilk temel ¢aligmalar arasinda Wishart (1938), Box (1950) ve
Rao (1958) yer almaktadir. Bu problemin, modellenmesine iligkin ilk kapsamli girisim
ve isimlendirme ise Pothoff ve Roy (1964) tarafindan yapilmistr.

Biiylime Egrisi Modeli,

prn = prmBmerrxn +epxn (1)
seklinde tanimlanmaktadir. Burada X ve Z ranklar sirasiyla m<p, r<n olarak bilinen
tasarim matrisleri ve B’de bilinmeyen regresyon katsayilari matrisidir. Ayrica hata
matrisi & ‘nun kolonlar1 bagimsiz p-degiskenli ortalamasi sifir ve bilinmeyen kovaryans
matrisi £ >0 olan normal dagilimdir. Bir bagka ifade ile Y ~ N, (XBZ,X,1,) dir. p, n

birimden her biri i¢in gozlem alinan zaman noktalarinin sayisini, (m-1) zamana bagl
polinomun derecesini ve r’de n birimin siniflandirilabilecegi grup sayisini ifade
etmektedir (Jian-Xin ve Kai-Tai, 2000).

Farkli zelliklerinden dolayi, r gruba ayrilmis n birimden n; tanesi, j. grupta yer alsin.

Her bir grupta yer alan birimlerin, bagimli degisken degerleri ayni zaman noktalarinda
Olciilmektedir ve ayni kovaryans matrisi X ’ya sahip olduklari varsayilmaktadir. j. gruba
iligkin biiylime egrisi,

boj +byjt + ety t™ ()

* Yrd. Dog. Dr., Gazi Universitesi Fen Edb. Fak. Istatistik Boliimii, e-mail: ufukekiz@gazi.edu.tr
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seklinde tanimlanmaktadir. Bu biiylime egrisi Esitlik (1)’de yer alan modelin
kullanilmasiyla da ifade edilebilir. Esitlik (1)’deki modelde Z , r tane satirdan meydana

gelmektedir ve n tane kolonun n, tanesinde (1,0.,...,0) , n, tanesinde 0,L,..,0) , ..., n,

tanesinde  de (O,...,O,l)' vektorleri yer alacak sekilde olusturulmaktadir

(n,+n, +...+n,=n). B matrisinin (j, c). eleman1 da b ile ifade edilmektedir. X

j-lc
c-1

i ile ifade edilen matristir. X, B ve Z matrislerinin

matrisi ise j. satir1 ve c. kolonu t

gosterimi asagidaki gibidir.

1t .t by, by, . . . by
1t t5 .. .t b, b, . . . b,
X=|" , B=
_1 t, tf) S tgH_ _b(m—l)l by - b(m—l)r_
11 1 0 0 . 0 l
0 0 . 1 0
7 =
o6...000...0 ... 1 1. .. 1]

Literatiirde, Biiyiime Egrisi Model parametreleri B ve X nin tahminine yonelik pek ¢cok
yontem yer almaktadir. Bunlar arasinda en ¢ok kullanilanlart; En Kiiciik Kareler (EKK)
ve En Cok Olabilirlik (ECOB) yontemleridir. Tek ya da ¢ok degiskenli regresyon
analizinde ECOB ve EKK yontemlerine dayali parametre tahminleri tamamen aynilik
gostermektedir. Ancak Bilylime Egrisi Modelinde, bu durum saglanmamaktadir. Cilinkii
EKK tahmini bagimli Y degiskeninin dogrusal bir fonksiyonu olarak elde edilirken,
ECOB tahmini bagimli Y degiskeninin dogrusal olmayan bir fonksiyonu olarak elde
edilmektedir.

2. BUYUME EGRiSi MODEL PARAMETRELERININ ECOB VE EKK
TAHMINLERI

EKK yonteminde, regresyon katsayilarinin ve kovaryans matrisinin tahminleri hata
kareler toplamlar1 matrisinin izinin (trace) en kiiciiklenmesi sonucu,

B =(XX)' X'YZ'(2Z)" 3)

1 (Y-Xﬁz)(Y-xﬁZ)¢

EEKK =—
n
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olarak elde edilmektedir (Jian-Xin ve Kai-Tai, 2000). Regresyon katsayilar1 tahminleri,
yanit degiskeni Y’ nin dogrusal bir fonksiyonu formundadir. Esitlik (1)’de ifade edilen
model i¢in B ve ¥ parametrelerinin bir fonksiyonu olan ECOB fonksiyonu,

L(B,X)= (21:)'"% [det(Z)]% exp {-%tr(z'l (Y-XBZ)(Y-XBZ)* )} (4)

seklinde ifade edilir. B ve X parametrelerinin ECOB tahminleri olan BECOB ve ﬁZECOB
asagidaki teoremde yer almaktadir (Jian-Xin ve Kai-Tai, 2000) .

Teorem: Esitlik (1)’de ifade edilen Biiylime Egrisi Modelinde, eger n>p-+r ve
aciklayici tasarim matrisleri X ve Z tam rankli ise, Esitlik (4)’te yer alan ECOB
fonksiyonunu en biiyiikleyen BECOB ve iECOB tahmin edicileri sirasiyla,

Bocon =(X'S'X)" X'S1YZ/(22')' )

ve
cos =%(Y-X]§Z)(Y-X]§Z)¢

elde edilir. Burada S=Y(I,-P,)Y’, P,=Z'(ZZ')"'Z ve 1,’de n boyutlu birim
matrisi ifade etmektedir.

Hata terimlerinin bagimsiz ve aym ¢ok degiskenli normal dagilima sahip olduklari
varsayimina ek olarak, tiim birimlerin ayn1 zamanlarda gozlenmis olmasi ve tiim
birimlere iliskin Olglimlerin ayni dereceden polinomlarla ifade edilmis olmasi
varsayimlar1 da saglaniyor ise, r tane gruba ait ortalama biiylime egrilerinin esitligi
hipotezini test etmek i¢in uygulanabilecek c¢esitli ¢aligmalar literatiirde yer almaktadir
(Rao, 1959, 1965; Potthoff ve Roy, 1964; Grizzle ve Allen, 1969; Krishnaiah, 1980).
Yukaridaki varsayimlardan sapmalarin olmasi durumunda, gruplara ait Biiylime
Egrilerinin karsilastirilmasi igin, Zerbe ve Walker (1977), permiitasyon testine (Box ve
Anderson, 1955) dayali bir yaklasim Onermislerdir. Bu yaklagim asagida kisaca
Ozetlenmektedir.

3. GRUPLARA iLiSKiN ORTALAMA BUYUME EGRILERINIiN
ESITLIGINDE PERMUTASYON TESTI

Arastirmaci tarafindan belirlenen (tl,tQ) zaman araligl lizerinde, grup ortalama

egrilerinin esitligini test etmek i¢in Tablo 1’de verilen biiyiiklikler g6z Oniinde
bulundurulmalidir. (t,,t,) zaman araligi iizerinde, c,(t) ve c,(t) gibi iki egri
arasindaki uzaklik

t

; P2
d(cl,cz)={j{cl(t)-c2(t)} dt} (6)

4
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genel kareler toplami (T) olarak ifade edilmektedir. T, gruplar arasindaki uzakliklarin
kareleri toplami olan Q ve her bir gruptaki birimler arasindaki uzakliklarin kareleri
toplami olan W’nin toplami olarak yazilabilmektedir. Bu yapi tek yonlii varyans analizi
ile tamamen benzerlik gostermektedir.

Tablo 1. (tl ,tz) zaman arahginda biiyiime egrilerine iliskin varyans analizi tablosu

Kaynak Kareler Toplamlar Serbestlik Derecesi
ty 2
Gruplar I¢i Q:inj | (?_j(t)—y..(t)) dt -1
7
n; b 2
Gruplar Arasi wW=33% f(ylj(t)_yj (t)) dt ner
j=li=l t
rongty _ 2
Genel T=3 % [(9;(1)-7.(1) at 01
=li=ly
_ 13, _ 1 N 1
y~j (t) = Z yij (t) s> Y. (t) = *Zzyij (t) s ll(t) =—np (t)
n; i njG n

Gruplara ait ortalama biiylime egrilerinin esitligi hipotezini, en az bir grubun ortalama
egrisi (t1 ,t,) zaman arahinda diger gruplarin ortalama egrilerinden farklidir hipotezine

kars testi,

Hy:p (t)=p,(t)=..=p,(t), te(t,t,) icin
H,:p(t)=p, (t) te(t,,t,) arahgnda k # j igin

ile ifade edilir. H, ’e kars1, H, hipotezini test etmekte kullanilacak test istatistigi,

F=[Q/(r-1)]/[W/(n-r)] @)

olarak ileri siiriilmektedir Zerbe ve Walker(1977). Teste iliskin kesin P-degeri (exact P-

value) r gruba ait n tane gozleme iliskin, R =n! f[ n;! adet miimkiin permiitasyondan her
=

biri i¢in, Esitlik (7)’de F degerinin hesaplanmasi ile belirlenir. Eger hesaplanan R adet F

degerinden, m tanesi F, tablo degerinden biiyiik ise, bu durumda kesin P-degeri

-m
P=X ®)

olarak elde edilir. Eger elde edilen kesin P-degeri ongoriilen anlamhilik diizeyinden
kiiciik ise, H, hipotezi reddedilir.
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4. UYYGULAMA

Dogumdan alt1 aylik oluncaya kadarki siire zarfinda kiz ve erkek bebeklerin ortalama
bas c¢evresi egrilerinin esitligi hipotezini permiitasyon testi ile test etmek iizere; Gazi
Universitesi Tip Fakiiltesi Cocuk Hastaliklar1 Anabilim Dalindan alimis 8 kiz ve 8
erkek bebege ait dogum, 2. ay, 4. ay ve 6. ay bas ¢evresi verileri Tablo 2’de yer
almaktadir.

Tablo 2. Gazi Universitesi Tip Fakiiltesi cocuk hastaliklar1 anabilim dalindan 8 kiz ve 8 erkek
¢ocugun 0, 2, 4 ve 6. aylardaki bas ¢evrelerine iliskin alinmis él¢iimler (cm cinsinden)

Cinsiyet Dogum 2. Ay 4. Ay 6. Ay
Kiz 34 39 41 44
37 43 44 46
36 40 41 43
37 40 41 44
38 39.5 42,5 45
33 35 37 39
33 40 40 42
36 38,5 41,5 43
Erkek 36 40 43 45.5
37 40 42.5 44
34 38 42 44
355 40 41 43
34 38 40 42
36 40 41 44
355 42 42 44.5
35 37 42 44

Esitlik (1) ile verilen modelde kullanilan, X ve Z tasarim matrisleri bu uygulama i¢in,

Jjrr1rr1r11r110000000O0°0
T l0o0000000T1 1 1 1 1111

—_ = =
N B~ D O

olarak belirlenmistir. Buna gore Esitlik (3) ve Esitlik (5)’den, B parametresinin EKK ve
ECOB tahminleri sirasiyla,

. 30625 29.062] .  [33.732 34.848
EKK 112500 1.3906 |7 P [1.1840 1.2987

olarak elde edilmistir. 8 kiz ve 8 erkek bebegin yer aldigi iki grup i¢in olusturulacak
permiitasyonlarin sayist R=12870°dir. Dogum ve alt1 ay arasinda herhangi bir (t,,t,)

zaman aralifinda bu iki gruba iliskin ortalama bas c¢evresi biiyiime egrilerinin esitligi
testinde (7) nolu esitlikten, 12870 adet F degeri hesaplanmig, bunlardan
F =F =4.60011 degerinden biiyiik olanlarinin sayisi belirlenmis ve Esitlik

r—1,n-2,0.95 1,14,0.95
(8)’den kesin P-degerleri elde edilmistir. Dogum ve alt1 ay arasinda belirlenmis g¢esitli
araliklar igin test sonuglart Tablo 3’te yer almaktadir. Bu tabloda verilen sonuglar
Matlab (7.0)’da yazilmis olan program ile elde edilmistir.
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Ufuk EKiZ, Miislim EKNI

Tablo 3. Permiitasyon testi sonuclari

Zaman Araligi F>4.60011 Kesin P-degeri
1 (Dogum-2. ay ) 620 0.04817
2 (2. ay-4. ay) 494 0.03838
3 (4. ay-6. ay) 454 0.03527
4 (Dogum-6. ay) 448 0.03481

Tablo 3’te yer alan tiim zaman araliklarinda, kesin P-degerleri o =0.05 degerinden
daha kiiciik ¢iktig1 i¢in H, hipotezleri reddedilmistir. 1. zaman araliginda elde edilen,

kesin P-degeri, o ’ya oldukga yakin ¢ikmustir. 1., 2. ve 3. zaman araliklarinda, kesin P-
degeri azalma gostermektedir. Bu sonuca gore kiz ve erkek gocuklarin bas ¢evrelerine
iligkin ortalama biiylime egrileri arasinda fark vardir ve bu farklilik, dogumdan 6 aylik
oluncaya kadar ki ikiser aylik periyotlarda artarak devam etmektedir. Olgiimlerin
alindig1 tiim zaman aralig1 olan 4. zaman araliginda da H, hipotezi reddedilmistir.

5. TARTISMA VE SONUC

r tane gruba ait ortalama biiylime egrilerinin esitligi hipotezini test etmek igin,
parametrik testler yerine parametrik olmayan permiitasyon testinin kullanilmasindaki
baglica sebep, gozlem sayisinin azhigidir. Gozlem sayisinin az olmasi parametrik
testlerde varsayimlarin saglaniyor olmasinda problem yaratmasina karsin, permiitasyon
testinin uygulanabilirligi bakimindan kolaylik saglamaktadir. Ayrica parametrik testler r
tane gruba ait ortalama biiyiime egrilerinin esitligi hipotezini, 6l¢iimlerin yapildigi tiim
zaman aralig1 iizerinden test etmektedir. Buna karsin permiitasyon testi ile dlglimlerin
yapildig1 tiim zaman araligi igerisinde olmak kaydiyla herhangi bir zaman araliginda, r
gruba ait ortalama biiyiime egrilerinin esitligi hipotezi test edilebilmektedir.

Uygulamada kullanilan veri igin, parametrik testlerle ancak alti aylik zaman
periyodunda ortalama biiyiime egrilerinin esitligi hipotezi test edilebilir. Yazilan
program araciligiyla, istenilen herhangi bir zaman araliginda ilgili hipotezin
permiitasyon testi ile test edilebilecegi gosterilmistir.
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PERMUTATION TEST FOR THE EQUALITY
OF GROWTH CURVE

ABSTRACT

Permutation test, which doesn’t require any assumption for the
distribution of the random variable, needs to make a lot of calculations,
especially when the number of observations increase. However, the use of
these non-parametric method is being extended by the developing of the
computer technology. In this paper, we considered the testing of the
hypothesis of equal means with the permutation test in the Growth Curve
Model, by using the computer program written by us. A real data set,
fitting the Growth Curve Model, is used for the program.

Key Words: Growth Curve Model, Permutation Test.
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SATIN ALMA GUCU PARITESININ UZUN
DONEMDE GECERLILiIGININ PANEL BiRiM
KOK TESTLERI iLE SINANMASI

Ferda YERDELEN TATOGLU *

OZET

Son yillarda Satin Alma Giicii Paritesi (SGP) teorisinin uzun dénemde
gegerliligini sinamak igin pek ¢ok ¢alisma yapiumaktadir. Panel birim kok
testleri, hem genel duraganlik testlerini hem de bireysel duraganlik testlerini
kapsamasi nedeniyle tercih edilmektedir. Bu ¢alismada 25 OECD iilkesi igin
reel efektif doviz kuru serisi kullanilarak, hem genel hem de bireysel olarak
SGP teorisinin gegerliligi sinanmigtir. Sonuglara gore, sadece Belgika ve
Hollanda’da reel déviz kuru serisi duragandwr, bir bagka ifade ile bu
tilkelerde uzun donemde SGP teorisi gegerlidir. Cogu OECD iilkesinde ise,
SGP nin gegerliligi reddedilmektedir.

Anahtar Kelimeler: Panel Birim Kok Testi, Reel Doviz Kuru, Satin
Alma Giicii Paritesi.

1. GIRIS

1973’te Bretton Woods sisteminin ¢okiisiinii ve dolayisiyla dalgali sisteme gegisini
takip eden siirecte, iilkenin ekonomik istikrar1 hakkinda 6nemli bilgiler veren reel doviz
kurunun hareketlerinin incelenmesi, tizerinde siklikla durulan konulardan birisi haline
gelmistir. Bu siiregte, reel doviz kurunun duraganlhigini bir bagka ifade ile uzun
donemde SGP’nin gegerliligini saptamak i¢in yapilan ¢aligmalar artmustir.

SGP’nin uzun donemde gecerliligi, reel ve nominal doviz kurlar1 ve fiyat endeksleri
yardimiyla saptanabilir. (q;); reel doviz kurunun logaritmasi, (s;); nominal doviz
kurunun logaritmasi, (py); ulusal fiyat endeksinin logaritmast ve (p,); yabanci fiyat
endeksinin logaritmasi olmak iizere, agagidaki esitlik gecerlidir;

qt:St_pt+p: (1)

SGP uzun dénemde gegerli ise, reel doviz kurunun logaritmasi sifir olmalidir, bir bagka
ifade ile nominal déviz kurunun logaritmasi, fiyat diizeylerinin (logaritmik) farkina esit
olmalidir.

(s,=p,—p,) 2)

Dolayisiyla, SGP’nin uzun donemde gegerli olabilmesi icin, reel doviz kurunun
ortalamasina donmesi gereklidir. Reel d6viz kurunun ortalamasina doniip dénmedigini
saptamak icin literatiirde farkli yaklagimlar bulunmakla birlikte, en genel ve en ¢ok
kabul goreni reel déviz kurunun duraganliginin arastirilmasidir.

1980’lerin baglarinda, reel doviz kurunun (q¢) duraganlhigimin, birim koék igerip
icermediginin tespitine yonelik olarak yapilan testlerin ¢cogunda kisa donem kullanilmis
ve genelde serinin birim kdk igerdigi sonucu elde edilmistir. Shiller ve Perron (1985) ve
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daha sonraki bir¢ok arastirmaci kullanilan zaman boyutunun kisa olmasi durumunda,
birim kok testlerinin gii¢lerinin diigsiik oldugunu ve bu nedenle reel ddviz kurunun
hareketlerinin uzun dénemde analiz edilmesi gerektigini sdylemislerdir (Dinger, 2005,
14). Kisa ve orta donemde SGP’nin gegerliliginin diisiik olmasmin iktisadi olarak en
temel nedeninin, kur degismeleri ile fiyat degismeleri arasindaki zaman farkliliklari
oldugu diistiniilmektedir. Uzun déonem ve 6zellikle enflasyon oranlarimin yiiksek oldugu
iilkeler ele alindiginda ise, literatiirde kur degismeleri ile SGP arasinda biiyiik bir uyum
oldugu goriilmektedir (Seyidoglu, 2003, 383). Ancak bu iilkelerde de yiiksek enflasyon
nedeniyle ulusal para birimi énemini yitirdiginden, yabanci para egilimi goriilmektedir
(Dinger, 2005, 14).

Froot ve Rogoff (1994), Lothian ve Taylor (1996) ve Cuddington ve Liang (2000), reel
doviz kuru zaman serisine birim kok testleri uygulayarak, SGP’nin gegerliligini test
etmiglerdir. Fakat Banerjee (1999) ve diger bazi arastirmacilar, panel birim kok
testlerinin sadece zaman boyutu iizerine kurulu birim kok testlerine gore daha giiclii
oldugunu gostermislerdir. Mark (1990), MacDonald (1995), Oh (1996), Wu (1996) ve
O’Connell (1998) gibi arastirmacilarin da SGP’nin panel verilerle testine yodnelik
olarak, ¢alismalar1 bulunmaktadir.

SGP teorisi uzun dénemde test edilmeye baslandiktan sonra, déviz kuru i¢in yapilan ilk
panel birim kok testleri, “birim kok vardir” hipotezinin reddi seklinde sonuglanmustir.
Taylor ve Sarno (1998), bu testlerin ¢ogunda sifir hipotezlerinin “tiim seriler birim kdk
igerir” seklinde kurulmasi nedeniyle, sifir hipotezini reddetme olasiliginin yiiksek
olduguna dikkat ¢ekmiglerdir. Ciinkii s6z konusu hipotezin reddi i¢in, sadece bir serinin
duragan olmasinin yeterli oldugu ve bu nedenle reel doviz kurunun genel olarak (pooled
panel) test edilmesinden ziyade, bireysel (individual panel) testlerin daha ¢ok bilgi
verici oldugu ifade edilmistir. Daha sonra Sarno ve Taylor (1998), Coakley ve Fuertes
(2000) ve bazi1 arastirmacilar uzun dénemli SGP’nin gegerliligini sinamak i¢in alternatif
panel birim kok testlerini kullanmiglardir.

SGP’nin uzun dénemde gegerliligini test etmek i¢in, son zamanlarda birim kok
testlerinden baska testler de kullanilmaktadir. Ornegin uzun dénemli SGP, nominal
doviz kuru ve fiyatlar arasinda bir koentegrasyon iliskisinin varligina bakilarak, analiz
edilmektedir. Boyd ve Smith (1999), Canzoneri, Cumby ve Diba (1999), Pedroni (2004)
ve Hong ve Philips (2005) gibi arastirmacilar, SGP’yi panel koentegrasyon teknigini
kullanarak test etmiglerdir. Ayrica; Taylor, Peel ve Sarno (2001), Chortareas,
Kapetanios ve Shin (2002) ve Kapetanios, Shin ve Snell (2003), reel déviz kuruna
STAR model uygulamis ve reel doviz kurunun dogrusal olmayan bir bigimde
ortalamasina dondiigiinii ispatlamislardir.

Bu ¢alismada ise, OECD iilkelerinde uzun dénemde SGP’nin gegerliligi, reel efektif
doviz kuru logaritmik serisine genel ve bireysel birim kok testleri uygulanarak,
smanacaktir. Bireysel birim kok testlerinin kullanilmas: ile, hangi iilkelerde SGP
teorisinin gegerli oldugu, hangisinde olmadig1 ortaya cikarilacak ve yorumlar
yapilacaktir.

2. YONTEM

Bu boliimde 6nce SGP’den, daha sonra da panel birim kok testlerinden bahsedilecektir.
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2.1 Satin Alma Giicii Paritesi Teorisi

SGP teorisi, Birinci Diinya Savasi sirasinda sabit doviz kuru sisteminin bozulmasindan
sonra, yeni doviz kuru paritesinin ne olmasi gerektigi sorusuna cevap aramak amaciyla,
Isvecli iktisatc1 Gustav Cassel (1918) tarafindan ortaya atilmistir (Y1ldirim, 2003, 3) ve
doviz kurunun belirlenmesinde en ¢ok kabul goren teorilerden birisidir. SGP teorisi,
“diinyada benzer mallarin benzer fiyatlardan satilmasi1” ilkesini temel almaktadir
(Dinger, 2005, 12) ve iilkeler arasindaki fiyat farkliliklarin1 yok ederek, ulusal para
birimlerini birbirine déniistiiren oran olarak da tanimlanabilmektedir.

SGP’nin, iinlii tek fiyat kanununun (law of one price) doviz piyasalarina uygulanmig
sekli oldugu soylenebilir. Mutlak SGP yaklasimina gore, bir lilkedeki fiyatlar cari doviz
kurlarindan ulusal paraya doniistiiriildigiinde, tiim {ilkelerde ayni olmalidir. Eger teori
gecerli ise, herhangi bir ulusal para biriminin satin alma giiciiniin, diinyanin her yerinde
ayn1 olmas1 gereklidir. SGP, doviz kurunun kararliligini gdsteren bir dlgiittiir ve iilkeler
arasinda mal ve servislerin ortalama fiyatlarini karsilastirmak i¢in bir yoldur. Bu teoriye
gore, uzun déonemde SGPgecerli ise reel doviz kurlart degismez. Bu nedenle SGP, bir
anlamda uzun dénem doviz kuru dengesi olarak da bilinir. Nispi SGP yaklasimina gore,
nominal doviz kurlarindaki degismeler iki {ilke arasindaki enflasyon oranlarina baglidir
(Seyidoglu, 2003, 380-382) ve kur degismeleri, enflasyon farklarini karsilar. Nispi SGP
saglandiginda, reel kurun degismiyor olmasi iilkeler arasindaki rekabet giiciiniin de ayni
kalabilecegi anlamina gelir (Dinger, 2005, 13). Yabanci ya da yurt i¢i fiyatlarin birisi ya
da her ikisi birden degisirse, nominal doviz kuru da bu farki ortadan kaldiracak ve
dolayisiyla reel doviz kurunu sabit tutacak sekilde degismelidir. Reel soklar yiiziinden
reel doviz kurunda gergeklesecek hareketler, enflasyon orani farkindan bagimsiz olarak
nominal déviz kurunu da etkileyecektir.

Doviz kurlarinin dalgalanmaya birakildigi uygulamalarda, teorik olarak uzun dénemde
SGP’nin saglanmasi gerekmektedir. Bu teoriye gore, doviz kurlarinin serbestge
belirlenmesi durumunda alacagi deger, ilkeler arasindaki goreli fiyat degisim
oranlariin bir 6l¢iisii olacaktir. Bir bagka ifade ile denge doviz kuru, fiyat diizeylerinin
orani ile dogrusal bir iliskiye sahiptir (Y1ildirim, 2003, 3).

2.2 Panel Birim Kok Testleri

Panel birim kok testleri; tek bir birimin zaman serisi verisi i¢in yapilan birim kok
testlerine benzemektedir, fakat yapilan caligmalarin da bir sonucu olarak bu testlerin
zaman serisine uygulanan birim kok testlerine gore daha giiclii oldugu diigiiniilmektedir.

Genel olarak panel birim kok testlerinde, Augmented Dickey Fuller (ADF)’ye
benzeyen ¢ok genel bir dinamik sabit etkili modelden hareket edilir;

Vo=, trt+py, , +00 t¢, 3)

burada «, ve r; parametreleri sirastyla sabit etkileri ve trend katsayilarini gostermek

icin kullanilmaktadir. p'nun uygun yontemlerle test edilmesi ile, duraganligin varlig
aragtirilabilir. Ekonometri literatiiriinde bir ¢ok panel birim kok testi mevcuttur, bu
caligmada Levin, Lin ve Chu; Breitung (2000) ve Handri (2000) Im, Pesaran ve Shin
(IPS, 2003), Fisher-ADF (Maddala ve Wu, 1999) ve Philips Perron Fisher (Choi, 2001)
panel birim kok testleri kullanilmistir. Bu testler, testlerin isimleriyle anilan kisilerin
makalelerinde ve bir ¢ok panel veri ekonometrisi kitabinda yer aldigindan dolayi,
burada detaya girilmemis sadece ana hatlar1 verilmistir.
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Panel birim kok testleri (p,)’ye iliskin yapilan varsayimlara gore iki grupta
incelenebilir. Birinci grup testlerde, p, 'nin birimden birime degismedigi, ortak (genel)

bir birim kok siirecinin var oldugu varsayilmaktadir. Levin, Lin ve Chu (LLC, 2002),
Breitung (2000) ve Handri (2000) panel birim kok testleri bu varsayimi kullanmaktadir.
Ik iki test, asimtotik normal dagilir ve t istatistigi'

kullanilarak, test edilir ve her ikisinde de sifir hipotezi “en az bir birim kdk vardir”
seklinde kurulurken; Handri’nin testinde ise, Z istatistigi'® kullanilir ve Hy hipotezi
diger iki testin tersine, “serilerde birim kok yoktur” seklinde kurulur.

Ikinci grup testlerde ise, p, nin birimlere gére deger aldigi varsayilmaktadir. Bu

testlerin hepsi, panel birim kok sonuglarina bireysel birim kok sonuglarinin eklenmesi
ile elde edilir. Im, Pesaran ve Shin (IPS, 2003), Fisher-ADF (Maddala ve Wu, 1999) ve
Philips Perron Fisher (Choi, 2001) panel birim kok testleri bu grup altinda incelenebilir.
Bu testlerde “hicbir birim duragan degil” seklindeki sifir hipotezi, “birimlerden en az
biri duragandir” seklinde kurulan alternatif hipoteze karsi test edilir. Im, Pesaran ve
Shin testinde, hipotezleri test etmek i¢in standart normal t dagilimi yerine, her bir grup
icin hesaplanan t degerlerinin aritmetik ortalamasinin alinmasi ile elde edilen tnr

istatistigi'' kullamlirken, son iki test de ¥ test istatistigi'> kullanilmaktadir.

3. BULGULAR

Reel doviz kurlarinda birim kokiin varligi bir anlamda SGP’nin gecersizligine,
dolayisiyla uygulanan istikrar politikalarinin ekonomik faaliyet iizerinde etkinsizligine
neden olabilmektedir. SGP’nin uzun donemde tutarli olabilmesi i¢in reel déviz kuru
duragan olmalidir. Eger reel doviz kuru duragan degilse, reel kurda sapmalar siirekli
olacak ve nominal kurun fiyat farkliliklarin1 ortadan kaldiracak sekilde olusmadigi, bir
baska ifade ile SGP’nin gegerli olmadig1 anlamina gelecektir (Yildirim, 2003, 7).

Daha 6nce OECD iilkeleri i¢in SGP’nin gegerliligini sinamaya yonelik olarak yapilan
caligmalara bir goz atildiginda; Asea ve Mendoza (1994), 14 OECD Hilkesi ile 1970—
1985 donemi i¢in; Coackley ve Fuertes (2000), 19 OECD iilkesi ile 1973-1996 donemi
icin; Taylor ve Sarno (1998), 1973-1996 donemi icin panel birim kok testlerini
uygulamiglardir. Ayrica, MacDonald (1996), 40 OECD Hilkesi ile 1973-1992 d6énemi
icin ve Alexius (1998), 16 OECD iilkesi ile 1960-1994 donemi igin panel

1 Levin, Lin ve Chu birim kdk testinde, Ho hipotezi, , =, — (Nf)S‘V oA"zse(OAl),u;f /O';,f yardimiyla test edilir.

(& ),
2 Handri’nin birim kok testinde, Hy hipotezi, LM, = N [Z [Z S, /T? J £y j yardimiyla test edilir.

t=1 t

N
3 Im, Pesaran ve Shin birim kék testinde, Hy hipotezi, W =¢,, = (Z Ly, (p, )/N] yardimiyla test edilir.
i=1
N
4 Fisher-ADF ve Philips-Perron Fisher birim kok testlerinde, Hy, hipotezi sirasiyla, A = —ZZln(ﬂj) — 2, ve
i=1

N
Z= l/ﬁ Z ®'(7,) > N(0,]) yardimyla test edilir.

i=1
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koentegrasyon testlerini yapmiglardir. Buna ilaveten, Maddala ve Wu (1999); Cerrato
ve Sarantis (2002); Banerjee, Marcellino ve Osbat (2003)’da ayni1 ¢éziim yontemini
kullanmiglardir. Kapetanios, Shin ve Snell (2003), ise 11 OECD filkesi i¢in STAR
modelini kullanarak, SGP’nin gegerliligini sinamiglardir. Bu ¢alismalarin bazilarinda
SGP’nin uzun dénemde gegerliligi reddedilirken, bazilarinda kabul edilmistir.

Bu ¢alismada ise, verileri siirekli olan 25 OECD iilkesi’ analiz kapsamina alinmustir.
Ocak 1978 - Aralik 2005 tarihleri arasinda SGP’nin gegerliliginin sinanabilmesi i¢in,
IMF’nin tamimladig1 reel efektif doviz kuru® serisi logaritmik olarak kullamilmis ve
duraganligi incelenmigtir. Bilindigi gibi SGP teorisi, dalgali doviz kuru sisteminin
hakim oldugu dénemlerde incelenmelidir. IMF’ye iiye olan iilkelerin dalgali sisteme
gecis tarihi 1973 yili olmasina ragmen, ele alinan iilkelerin bazilarinda gegis tarihi
farklidir. Ortak bir baslangi¢ donemi alinmasi gerekliliginden dolay1 veri seti, 1973
yilindan sonra dengeli panel olusturacak sekilde 1978 yilinda baslatilmistir. Veriler IMF
tarafindan yayilanan, International Financial Statistics (IFS)’den elde edilmistir.

Bu c¢aligmanin bir amaci, genel olarak OECD iilkelerinde SGP’nin gerceklesip
gerceklesmedigini smamaktir. Fakat asil onemli olan amag, bu iilkelerin hangisinde
gerceklestigi hangisinde gergeklesmediginin saptanmasidir. Bu nedenle, panel birim
kokiin varhigimi bireysel olarak simayan testler {izerinde daha ¢ok durulmustur. Levin,
Lin ve Chu; Breitung; Handri; Im, Pesaran ve Shin; Fisher-ADF ve Philips Perron
Fisher birim kok testleri genel olarak Tablo 1’de verildigi bicimde 6zetlenebilir.

Tablo 1. Panel birim kok testleri

Test Istatistik Olasiik
Levin, Lin & Chu t -2.25273 0.0121
Breitung t 0.24759 0.5978
Im, Pesaran & Shin W -0.30694 0.3794
ADF - Fisher y* 7 57.6723 0.2127
PP - Fisher y’ 51.6111 0.4106
Hadri Z 345710 0.0000

25 OECD iilkesinde reel efektif doviz kurunun duragan olup olmadigmin tespitine
yonelik olarak yapilan, genel panel birim kok testlerinin sonug¢larina bakildiginda;
Breitung testinde, serinin birim kok icerdigi, duragan olmadigi seklindeki sifir
hipotezinin reddedilemedigi goriilmektedir. Buna karsin Levin, Lin ve Chu birim kdk

5 Avusturya, Belgika, Kanada, Cek Cumbhuriyeti, Danimarka, Danimarka, Finlandiya, Fransa, Almanya,
Yunanistan, Macaristan, izlanda, Italya, Japonya, Liiksemburg, Hollanda, Norveg, Polonya, Portekiz,
Slovak Cumhuriyeti, Ispanya, Isveg, Isvicre, Ingiltere, Amerika, Tiirkiye.

6 IMF, Tiiketici Fiyat Endeksi bazli reel efektif doviz kuru endeksini 19 iilkeye (1987 yilindan sonra:
Almanya, ABD, Italya, Fransa, Ingiltere, Japonya, Hollanda, Belgika, Isvigre, Avusturya, Ispanya,
Kanada, Kore, Isve¢, Tayvan, iran, Brezilya, Cin ve Yunanistan; 1987 yil1 6ncesi i¢in Cin hari¢ 18 iilke)
gore agirliklandirarak, elde etmektedir.

7 Fisher testindeki olasiliklar asimtotik y* dagilim kullamlarak, diger testler asimtotik normal dagilim
kullanilarak, hesaplanmaktadir.
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testi sonuglarina gore, %95 giiven diizeyinde seri duragandir. Handri’nin testine
bakildiginda ise, “hi¢bir birimde birim kok olmadigi” seklinde kurulan Hy hipotezi
reddedilmekte ve serinin birim kok icerdigi, dolayisiyla duragan olmadigi kabul
edilmektedir.

Bireysel birim kok testleri ise reel efektif doviz kurunun duraganligini, hem genel
olarak hem de her bir {ilkeye gore tek tek incelemeye imkan vermektedir. Genel olarak
Im, Pesaran ve Shin, ADF Fisher ve Philips-Perron Fisher birim kok testleri sonuglarina
bakildiginda, diger testlerdeki gibi Hy hipotezi reddedilememekte, serinin genel olarak
birim kok i¢erdigi, dolayisiyla duragan olmadigi kabul edilmektedir.

Birimlere (iilkelere) ait duraganliklar1 incelemek i¢in (Bkz, Ek.1) Im, Pesaran ve Shin
testi sonuglarinda t istatistigi olasilik degerlerine bakildiginda, %99 giiven diizeyinde,
Belgika ve Hollanda i¢in reel doviz kuru serisi birim kok igerir seklindeki Hy hipotezi
reddedilirken, bir bagka ifade ile bu iki serinin duraganligi kabul edilirken, diger tilkeler
icin Hy hipotezi reddedilemez. Belgika ve Hollanda disindaki iilkelerde reel doviz kuru
serisinin duragan olmadigi sdylenebilir. Philips-Perron Fisher testinde (Bkz, Ek.1) ise,
sonuglar biraz farklidir. Reel doviz kuru serisi Belgika icin %99 giiven diizeyinde
duraganken, Hollanda i¢in %95 giiven diizeyinde duragandir. Ayrica Tiirkiye igin de
%090 giiven diizeyinde reel doviz kuru serisinin duragan oldugu sdylenebilir.

4. TARTISMA VE SONUC

Sonu¢ olarak, OECD iilkelerinde reel déviz kuru serisi kullanilarak, uzun dénemde
SGP’nin gecerli olmadig1 sdylenebilir. Zaten literatiirde yapilan ¢aligmalarin ¢ogunda
da bu durum ger¢eklesmistir. Bu iilkelerde reel doviz kurunun duragan olmamasi, reel
kurda sapmalar siirekli oldugunu ve nominal kurun fiyat farkliliklarii ortadan
kaldiracak sekilde gerceklesmedigini ifade eder. Sonuglar, bu iilkelerde incelenen
dénemler arasinda uygulanan kur politikalarinin, ekonomik faaliyetler iizerinde basarili
ve etkin olmadigin1 ortaya koymaktadir. Yapilan bireysel panel birim kok testleri
sonuglarina gore ise, Belcika ve Hollanda’da SGP teorisinin gegerli oldugu
goriilmiistiir. Incelenen donemde bu iilkelerde istikrarli bir déviz kuru politikasi oldugu
goriisii hakim olmaktadir. Hollanda ile Belgika yakin ticari iligkiler i¢inde bulunan ve
benzer ekonomiye sahip iilkelerdir. SGP’nin gegerliligi {izerine yapilan bir ¢alismada
(Sakall1, 2004), Belcika, Hollanda ve Liiksemburg déviz kuru serilerinde koentegrasyon
¢ikmustir, bu tilkelere ait doviz kuru serileri arasinda uzun donemli iliskiler vardir.

Bu calismadan sonra yapilacak farkli ¢alismalar ile, SGP’nin gegerliligi daha farklh
yontemlerle smnanilabilir. Ornegin, diizey degerinde duragan olmayan fakat birinci
farklar1 duragan olan doviz kurlarina sahip olan iilkelerin, ikiser ikiser doviz kurlar
arasinda uzun donemli iliski koentegrasyon testleri kullanilarak arastirilabilir, ya da s6z
konusu {ilkelere ait nominal doviz kuru ve fiyat serileri kullanilarak, panel
koentegraston testleri yardimiyla uzun dénemli iliskiler arastirilabilir. Yapisal kirilmal
panel birim kok testleri kullanilarak, SGP teorisinin sinanmasi, bundan sonra ele
alinmasi diistiniilen konular arasindadir.
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Ek 1. Panel Birim Kok Test Sonug¢lar1

Im, Pesaran ve Shin’

Phillips-Perron

10

Ulkeler
Avusturya
Belgika
Kanada

Cek
Cumbhuriyeti
Danimarka
Finlandiya
Fransa
Almanya
Yunanistan
Macaristan
izlanda
Italya
Japonya
Liiksemburg
Hollanda
Norveg
Polonya

Portekiz
Slovak
Cumburiyeti

Ispanya
Isveg
Tsvigre
Ingiltere
Amerika
Tiirkiye

t
-1.3285
-3.8164
-2.5077

-0.4638
-1.4781
-0.9522
-1.0073
-1.0678
-1.8310
-0.6532
-2.2195
-1.7960
-1.9141
-1.8483
-3.8152

0.5894
-1.4213
-0.8098

-0.5012
-2.2037
-1.9192
-0.9073
-2.1511
-1.3964
-2.0047

Olasibk Gecikme

0.6171
0.0030
0.1145

0.8941
0.5437
0.7706
0.7516
0.7293
0.3651
0.8551
0.1998
0.3823
0.3256
0.3567
0.0031
0.9893
0.5720
0.8147

0.8870
0.2055
0.3232
0.7853
0.2250
0.5844
0.2848

2
1
2

— O NN O = WO O NN~~~ DNDO

_ = N = N —

Olasihk
0.6033
0.0039
0.1238

0.9047
0.6306
0.7135
0.7532
0.6686
0.4868
0.8694
0.1922
0.4942
0.4394
0.3235
0.0126
0.9939
0.5558
0.8340

0.9860
0.5178
0.5101
0.7721
0.2716
0.6679
0.0860

Arahk
15.0
4.0
10.0

10.0
12.0
8.0
9.0
2.0
9.0
12.0
6.0
8.0
4.0
2.0
6.0
6.0
2.0
1.0

11.0
0.0
1.0
7.0
3.0
2.0
5.0

9 Olasiliklar, asimtotik normal ortalama ADF test sonuglar1 kullanilarak, hesaplanmistir. Sifir hipotezi:
“birim kok (bireysel birim kok siireci) vardir” seklinde kurulmaktadir.
10 Stifir hipotezi: “birim kok (bireysel birim kok siireci) vardir” seklinde kurulmaktadir.
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TESTING FOR PURCHASING POWER PARITY
IN THE LONG RUN USING PANEL UNIT
ROOT TESTS WITH STRUCTURAL BREAKS

ABSTRACT

In the last years, a lot of studies have been made on the validity of long-run
purchasing power parity (PPP). The panel unit root tests prefer to include
both the pooled unit root tests and the individual unit root test. In this study,
real exchange rate series are used for 25 OECD countries and the validity of
PPP tests for pooled and individual cases. According to the results, only
Belgium and Holland exchange rate series are stationary, in other words the
theory of PPP valid in the long-run in these countries. In the most OECD
countries are refused the validity of PPP.

Key Words: Panel Unit Root Test, Real Exchange Rate, Purchasing
Power Parity.
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MEVSIMSEL KESIRLi BUTUNLESIK
AKGURULTU SURECINDE
OTOKORELASYONLU REGRESYON YONTEMi

Erol EGRIOGLU" Siileyman GUNAY"™
OZET

Mevsimsel kesirli biitiinlesik zaman serileri igcin son yillarda az sayida
calisma literatiirde yer almaktadir. Mevsimsel kesirli biitiinlesik zaman
serilerinde fark parametresinin tahmini igin logaritmik periodograma dayali
bazi  yari  parametrik  tahmin  yontemleri  onerilmistir.  Logaritmik
periodograma dayalt yontemler, genellikle mevsimsel kesirli biitiinlesik
serilerin spektral yogunluk fonksiyonun ozelliklerinden esinlenmektedir.
Spektral yogunluk fonksiyonu yerine, bu fonksiyonla aymi bilgiyi tasiyan
otokorelasyon fonksiyonundan yararlanmak da miimkiindiir. Bu ¢alismada
mevsimsel kesirli biitiinlesik akgiiriiltii stirecinde orneklem otokorelasyon
katsayilarina dayalr yeni bir tahmin yontemi énerilmistir. Onerilen yontem bir
benzetim ¢alismast yardimiyla daha onceki yontemler ile karsilastirilarak,
tistiin yonleri belirlenmigtir.

Anahtar Kelimeler: Mevsimsellik, Mevsimsel Kesirli Biitiinlesik Zaman
Serileri, Mevsimsel Kesirli Fark Parametresi, Otokorelasyon
Regresyonu.

1. GIRIS

Son yillarda otoregresif kesirli biitiinlesik hareketli ortalama modelleri (ARFIMA) ile
ilgili caligmalar literatiirde yogun bigimde yer almaktadir. Ger¢ek hayatta karsilagilan
bir ¢ok zaman serisi uzun dénem bagimlilik ve mevsimselligi bir arada barindirabilir.
Bu tiirdeki zaman serilerinin modellenmesinde kullanilan 6nemli bir model sinifi
mevsimsel ARFIMA (ARFISMA) modelleridir. En genel hali ile (p,d,q)x(P,D,Q),

dereceden ARFISMA modeli asagidaki gibidir.
#(B)YD(B)1-B)'(1-B")" X, = O(B)O(B)e, (1
Burada B geri 6teleme operatoriinli gdstermek {izere,

¢(B)=(1-$pB~--~¢,B")
0B)=(1+6,B+---+06,B")
oB)=(1-® B’ —---—® B")
O(B)=(1+06,B"+---+0 B")

seklindedir. Ayrica e, sifir ortalama ve o varyansh normal akgiiriiltii siirecidir.

' Ars. Gor. Dr., Ondokuz Mayis Universitesi, Fen-Edb. Fakiiltesi, Istatistik Boliimii, Kurupelit, Samsun,
e-mail: erole@omu.edu.tr

** Prof. Dr., Hacettepe Universitesi, Fen Fakiiltesi, Istatistik Béliimii, Beytepe, Ankara, e-mail:
sgunay@hacettepe.edu.tr
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Literatiirde (1) modelindeki tiim parametrelerin bulundugu durumlar incelenmemistir.
p=qg=P=0=0 oldugu durumlar i¢in ise, Reinsen vd. (2006a, 2006b), Palma ve
Chan (2005) c¢esitli parametre tahmin yontemlerini benzetim c¢aligmasi ile
karsilastirmiglardir. p=g=P=0=d =0 oldugu durum igin siirecin O6zellikleri
Brietzke vd. (2005)’de ayrintili olarak verilmistir. Baillie (1996) ve Hassler ve Wolters
(1994) ARFISMA modelleri hakkinda kisa bilgi vermistir. ARFISMA modelleri
lizerine, Giraitis ve Leipus (1995), Arteche ve Robinson (2000), Chung ve Ching-Fan
(1996), Valesco ve Robinson (2000), Giraitis vd., (2001) ve Ould (2002) 6nemli katkida
bulunmuglardir. Mevsimsel uzun dénem bagimli zaman serileri literatiirde ¢ok ¢esitli
alanlarda belirlenmistir. Ray (1993) IBM girdi serisinde, Hassler ve Wolters (1995)
enflasyon oranlarinda, Porter-Hudak (1990) parasal toplam serilerinde, Montanari vd.,
(2000) nil nehri aylik akislar1 verisinde mevsimsel uzun dénem bagimlilik yapisini
belirlemislerdir. Candelon ve Gil-Alana (2004) Giiney Amerika iilkelerindeki
enddistriyel iiretim endeksi zaman serilerini ARFISMA modellerini kullanarak, tahmin
etmiglerdir. Gil-Alana (2002) Almanya, Danimarka ve talya’daki milli gelir (GDP)
serilerinde ARFISMA yapisin belirlemistir.

p=q=P=0=d=0 oldugu model i¢in Brietzke vd. (2005) bir Durbin—Levinson
algoritmasin1 sunmuglardir. Ray (1993), Hosking (1984) tarafindan 6nerilen yontemi
ARFISMA modeline uyarlayarak kullanmistir. Darne vd., (2004) c¢aligmasinda
ARFISMA modellerinde parametre tahmini i¢in, Chung ve Baillie (1993) tarafindan
ARFIMA i¢in onerilen kosullu kareler toplami (CSS) yontemini kullanmistir. Arteche
ve Robinson (2000) tarafindan ARFISMA modeli i¢in spektral yogunluk
fonksiyonlarina dayali bir yar1 parametrik tahmin yontemi Onerilmistir. Porter-Hudak
(1990) ARFIMA i¢in onerilen GPH yontemini, ARFISMA modeline genellemistir.
Ooms ve Hassler (1997) GPH tahmin edicisinde diizeltme yapmustir. Reinsen (20006a,
2006b)’de GPH, Whittle ve Tam En Cok Olabilirlik (EML) yontemleri {izerinde bir
benzetim g¢alismas1 yapmistir.  Palma ve Chan (2005) calismasinda tam en ¢ok
olabilirlik ve Kalman filtresi parametre tahmin yontemlerini benzetim caligmasi ile
incelemiglerdir. Reinsen (2006a, 2006b) ve Palma ve Chan (2005) calismalarinda
sadece (1) modelinde p=¢g=P=0=0 oldugu durumda (d,D,s) parametrelerinin
degerleri ve oOrneklem biiyilikliigii degistirilerek, benzetim calismast yapmislardir.
Ayrica Palma ve Chan (2005) internet trafigi verileri {izerinde bir uygulama
yapmislardir. Modelleme isleminde (1,4,1)x(0,D,0), dereceli bir ARFISMA modeli

kullanilmistir. Gil-Alana (2003a), Gil-Alana (2003b), Arcthe (2002), Gil-Alana ve
Robinson (2001) ve Hassler ve Wolters (1995) ¢alismalarinda, mevsimsel uzun dénem
bagimliligin belirlenmesi igin bazi test yontemleri dnermislerdir.

(1) esitliginde p=g=P=Q=d =0 oldugu durumda siirece mevsimsel kesirli
biitiinlesik akgtirtiltii (SFI) siireci ismi verilmektedir. SFI siirecinde kesirli fark
parametresi (D)’nin tahmin edilmesi igin logaritmik periodogram regresyonu

yontemine bir se¢enek olarak 6rnek otokorelasyon katsayilarindan yararlanilabilir. Bu
calismada SFI siirecinin kuramsal otokorelasyon fonksiyonunun &zelliklerinden
esinlenerek, bir tahmin yontemi Onerilmistir. Caligmanin ikinci boliimiinde SFI
modelleri hakkinda genel bilgi verilmistir. Uciincii boliimde literatiirdeki logaritmik
periodogram regresyonu yontemleri acgiklanmistir. Dordiincii boliimde otokorelasyon
regresyonu yoOntemi tanitilarak, yapilan benzetim galismasi sonuglar1 verilmistir. Son
boliimde ise Onerilen yontem tartigilmistir.
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2. SFI MODELLERININ TEMEL OZELLiKLERIi

(1) modelinde p=¢g=P=0Q=d =0 oldugunda elde edilen (2) modeline, SFI modeli
denilmektedir. Bu modelin temel 6zellikleri Baillie (1996) tarafindan verilmistir.

(1-BH)” X, =e¢, (2)

(2) modelinin sonsuz hareketli ortalamalar sunumu,

Xt = \P(Bs)et = Zl//ket—sk (3)

k=0
seklinde verilebilir. Burada,

T'(k + D)

=——— "=/ koo iken ~ kP /T(D
T(D)C(k +1) Vi )

k

olmaktadir. (2) modelinin sonsuz otoregresif sunumu ise, agsagidaki gibidir.

M(B)X, =) .7 X, , =e )
k=0
Burada,
(k- D)

r,=———— ko iken 7, =k "7 /T(-D)
I'(-D)I'(k+1)

seklindedir. (2) modelinden otokovaryans ve otokorelasyon fonksiyonlart i¢in agik
formlar elde edilmistir:

B (-D)fra-2D) __—
y(sk) = Fk—D+DI(—k—D) o, ,k=12,.. %)
_I'-D)I'(k+D) _
p(sk) = T(DYC(k—D+1) , k=12,... (6)
k — oo iken,
- F(l B D) 2D-1
p(sk) TO) k (7

yaklasimi gegerlidir. (2) modelinin spektral yogunluk fonksiyonu,

o) = ;Iz sin(sz‘"ﬂ_ 0<o<r (8)

seklindedir. Spektral yogunluk fonksiyonu 27v/s ,v:l,...,[s/Z] frekanslarinda
sinirsizdir.
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3. SFI MODELLERINDE LOGARITMIiK PERIODOGRAM
REGRESYONU YONTEMLERI

SFI modellerinde kesirsel fark parametresinin tahmini i¢in periodogram kullanimi etkili
bir aragtir. (8) ile verilen modelin spektral yogunluk fonksiyonunun her iki yaninin
logaritmasi alinir ve spektral yogunluk yerine onun bir tahmin edicisi olan periodogram
( 1(.)ile gosterilmektedir) kullanilirsa, asagidaki esitlik elde edilir.

log(/(w)) = log( Z‘Z )—D log {2 sin(ﬂﬂ +é& 9
V4 2

(9) esitligi bir regresyon denklemine benzemektedir. Mevsimsel kesirli fark parametresi
ise bu basit dogrusal regresyondaki egim katsayisinin negatifidir. Literatiirde Onerilen
logaritmik periodogram regresyonu tahmin edicileri (9) nolu esitlikte verilen
regresyonun farkli uygulamalaridir. Logaritmik periodogram regresyonu yontemleri
arasindaki farklar genel olarak, harmonik frekanslarin farkli segimine baghdir. Reinsen
(2006b) harmonik frekanslarin se¢imi iizerine ayrintili bilgi vermistir. Reinsen (2006b)
makalesinde incelenen bir logaritmik periodogram tahmin edicisi i¢in harmonik
frekanslarin secimi asagidaki gibidir.

a,=22E v:O,l,...,[i} = 12m (10)
- s n 2

(10) esitliginde, s =4 oldugunda v =0,1,2 olarak alinabilir. Bu durumda 3 farkh
sekilde harmonik frekanslar segilebilmektedir. Bu {i¢ farkli se¢ime goére 3 ayn
logaritmik periodogram tahmin edicisi elde edilebilmektedir. v=0 alindiginda
uygulanan yontem Porter-Hudak (1990) tarafindan onerilen GPH yontemidir. Bu
calismada, Reinsen (2006b) makalesinde oldugu gibi logaritmik periodogram tahmin
edicileri v ’niin farkl segimleri igin GPH, ile gsterilecektir. Ornegin s = 4 oldugunda

GPH,, GPH,, GPH, isimli logaritmik periodogram yontemleri s6z konusu olacaktir.

(10) esitliginde m <2i olarak alinmasi1 gerektigi de Reinsen (2006b) tarafindan
s

belirtilmistir.

4. SFI MODELINDE OTOKORELASYON REGRESYONU TAHMINI
YONTEMI VE BENZETIM CALISMASI

ARFIMA(0,D,0), modelinde D parametresinin tahmin edilmesi ¢ok Onemli bir
sorundur. ARFISMA(P,D,Q), gibi modellerin tahmininde {i¢ asamali yontem

kullanilmaktadir. iki asamali yontemin ilk asamasinda D parametresinin tahmin
edilmesi gerekmektedir. Bu nedenle ARFISMA(0,D,0), modelinde sadece D

parametresinin tahmin edildigi bir yontem yararli olacaktir. Egrioglu ve Giinay (2005)
tarafindan, ARFIMA(0,d,0) modelinde otokorelasyonlarin asimtotik 6zelligine dayali

TUIK, Istatistik Arastirma Dergisi, Temmuz 2007
TURKSTAT, Journal of Statistical Research, July 2007



Autocorrelated Regression Model Used in Seasonal Fractionally Integrated Processes

bir yontem Onerilmistir. Bu yontem ARFISMA(0,D,0), modeline de kolaylikla
uyarlanabilir. ARFISMA(0,D,0), modeli i¢cin (7) ile verilen esitligin her iki yaniin
logaritmasi alinirsa, asagidaki esitlik elde edilir.

log(p(sk)) ~ (2D — 1) log(k) + log( %) (11)

(11) yaklasimi bir regresyon modeli olarak ele alinabilir. Buna gore,

ra-n,_,

log(k)=x, 2D-1)=b ve log( D)

log(o(sk)) =y, olmak tizere

y =a+bx seklindeki basit dogrusal regresyondan,

~ b+l

D 5 (12)
esitligi ile mevsimsel kesirli fark parametresinin tahmini elde edilebilir. Buradaki
otokorelasyonlarin, serinin periyodu ve periyodunun katlar1 i¢in oldugu
unutulmamalidir. Benzer sekilde regresyondan elde edilen sabit terimden de mevsimsel
kesirli fark parametresi elde edilebilir. Ancak egim parametresinden tahmini bulmak
daha kolaydir. Parametre tahmin performansi bir benzetim c¢aligmasi ile incelenmistir.
Benzetim caligmasinda mevsimsel kesirli fark parametresi i¢in D =0.1,0.2,0.3,0.4
degerleri kullamlmistir. Orneklem biiyiikliigii ise 120,240,480 ve 720 olarak alinmustir.
Zaman serisinin periyodu ise ilk 6nce s =4 olarak diisliiniilmiigtiir. Ortaya c¢ikacak
herbir durum igin 1000 zaman serisi iiretilmistir. Uretilen zaman serilerinde mevsimsel
kesirli fark parametresi, Reinsen (2006b) tarafindan verilen GPH, yontemleri ve
otokorelasyon regresyonu (OKR) yontemi ile tahmin edilmistir. Her bir durumdan elde
edilen hata kareler ortalamas1 (HKO) degerleri, Tablo 1, 2, 3 ve 4 ile verilmistir. (*) ile
ilgili durumda en kii¢iik HKO degerine sahip yontem belirtilmistir.

Tablo 1. n=120, s=4 icin benzetimden elde edilen HKO sonuclan

Mevsimsel Kesirli Biltiinlegik Akgiiriiltii Siirecinde Otokorelasyonlu Regresyon Yontemi

D GPH, GPH, GPH, OKR
S 0.1 0,0740 0,0750 0,0770 0,0570%*
N 0.2 0,0790 0,0820 0,0800 0,0230%*
= 0.3 0,0860 0,0850 0,0810 0,0410*

0.4 0,0790%* 0,0840 0,0860 0,1597

Tablo 1’de 120 o&rneklem biyiikliiglinde D=0.1,0.2 ve 0.3 iken, OKR yontemi
logaritmik periodogram regresyonu yontemlerinden iyi sonug vermektedir. D=0.4 iken,
logaritmik periodogram regresyonu daha iyi sonu¢ vermektedir. D=0.4 durumunda
OKR yonteminden elde edilen HKO degeri biiyiik olmasina karsin, diger ii¢c durumda
kiigiiktiir.

Tablo 2. n=240, s=4 icin benzetimden elde edilen HKO sonuclar

D GPH, GPH, GPH, OKR
S 0.1 0,0290 0,0280* 0,0300 0,0520
o 0.2 0,0350 0,0360 0,0300 0,0120*
= 0.3 0,0380* 0,0400 0,0420 0,0390
0.4 0,0390* 0,0390* 0,0390* 0,1486
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Tablo 2’de 240 6rneklem biiyiikliigiinde OKR yontemi sadece D=0.2 oldugu durumda
GPH, yontemlerinden daha diisik HKO degeri vermistir. Ancak D=0.1, 0.2 ve 0.3

oldugu durumlarda, OKR yonteminin HKO degerleri ¢ok diisiiktiir. D=0.3 oldugunda
OKR yontemi GPH; ve GPH, yodnteminden daha diigiik HKO degeri vermektedir.

Tablo 3. n=480, s=4 icin benzetimden elde edilen HKO sonuclar

D GPH, GPH, GPH, OKR
2 0.1 0,0150* 0,0150 0,0160 0,0513
T 0.2 0,0209 0,0210 0,0210 0,0088*
= 0.3 0,0230* 0,0240 0,0240 0,0340

0.4 0,0241 0,0230 0,0220%* 0,1427

Tablo 3’te 480 Orneklem biyiikliigiindeki sonuglarin Tablo 2’deki 240 orneklem
biiyiikliigiine benzer oldugu goriillmektedir. OKR yontemi yine D=0.2 oldugu durumda
en iyi performansimi sergilemistir. OKR yontemi D=0.1, 0.2 ve 0.3 oldugu durumlarda
cok diisiik HKO degerleri vermistir.

Tablo 4. n=720, s=4 icin benzetimden elde edilen HKO sonugclari

D GPH, GPH, GPH, OKR
< 0.1 0,0111 0,0106 0,0100* 0,0511
i 0.2 0,0169 0,0169 0,0172 0,0084*
= 0.3 0,0194 0,0190% 0,0196 0,0330
0.4 0,0173* 0,0183 0,0193 0,1367

Tablo 4’teki sonuglar da yine OKR yontemi i¢in Tablo 2 ve Tablo 3’te elde edilen
sonuglara ¢cok yakindir. OKR yontemi 120 drneklem biiytikligi icin, bir baska ifade ile
en kiiciik orneklem biiylikliigii icin en iyi performansit gostermektedir. Benzetim
calisgmas1t s=12 periyodu i¢inde tekrarlanmistir. s=12 periyodunda logaritmik
periodogram regresyonu yontemi olarak Porter-Hudak (1990) tarafindan 6nerilen GPH
yontemine karsilik gelen GPHy yontemi ile OKR yontemi i¢in benzetim ¢aligmasi
sonuglart Tablo 5’te verilmistir. Tablo 5’ten OKR yonteminin n=120 oldugunda D’nin
tim degerleri icin GPHy yonteminden daha iyi sonuglar verdigi goriilmektedir. n=240
orneklem biiyiikliigiinde D=0.4 durumu hari¢ yine OKR yontemi daha iyidir. 480 ve
720 orneklem biiyiikliiginde ise OKR yontemi D=0.2 ve 0.3 oldugu durumda daha

iyidir.
Tablo 5. s=12 icin benzetimden elde edilen HKO sonuglari
D GPH, OKR
S 0.1 0,5903 0,0990*
n 0.2 0,5459 0,0760*
= 0.3 0,6000 0,1122*
0.4 0,5448 0,2456*
0.1 0,1436 0,0670*
g 0.2 0,1419 0,0310%
L 0.3 0,1533 0,0689*
0.4 0,1747* 0,2058
- 0.1 0,0520%* 0,0556
% 0.2 0,0650 0,0150*
I 0.3 0,0850 0,0565*
0.4 0,0830* 0,1872
0.1 0,0344* 0,0507
§ 0.2 0,0490 0,0119*
I 0.3 0,0552 0,0511*
0.4 0,0573* 0,1742
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5. TARTISMA VE SONUC

Bu caligmada SFI modellerinde mevsimsel kesirli fark parametresinin tahmin edilmesi
incelenmistir. Bu tahmin problemini ¢6zmek icin OKR yontemi Onerilmistir. Onerilen
yontem SFI siirecinin kuramsal otokorelasyon fonksiyonu icin verilen (7) esitligini
temel almaktadir. OKR yontemi logaritmik periodogram tahmin edicilerine bir se¢enek
olarak diisiiniilmiigtir. OKR y0ntemi benzetim c¢alismasiyla GPH yontemleri ile
karsilastirlmistir. Ozellikle s=4 iken, kii¢iik orneklem biiyiikliigiinde (n=120) OKR
yontemi GPH yontemlerine tercih edilebilir. Biiyiik drneklem biiyiikliiklerinde ise, OKR
yontemi duraganlik smirindan uzak degerler (D=0.1,0.2 ve 0.3) icin iyi sonug
vermektedir. Periyot arttiginda ise (s=12); kiigiik Orneklem biiyikliklerinde
(n=120,240) GPH yonteminin performansi ¢ok diismesine karsin, OKR yontemi kiiciik
HKO degerlerine sahiptir. Sonug olarak 6zellikle kiiciik orneklem biiyiikliikleri i¢in
OKR yontemi, GPH yontemlerinden daha {stlindiir. Zaman serisinin periyodu
biiylidikce OKR yonteminin performansi GPH yontemlerine goére daha da iyi
olmaktadir.
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AUTOCORRELATED REGRESSION MODEL
USED IN SEASONAL FRACTIONALLY
INTEGRATED PROCESSES

ABSTRACT

In the literature, there are a few studies for seasonal fractionally integrated
processes in recent years. Semi-parametric methods based on logarithmic
periodogram were proposed to estimate seasonal fractionally differencing
parameter. The methods based on logarithmic periodogram can be used as a
spectral density function of seasonal fractionally integrated processes. Also
autocorrelation function instead of spectral density function can be used to
seasonal fractionally integrated processes. In this study, a new parameter
estimation method based on autocorrelation function is proposed for seasonal
fractionally integrated process. This new method is compared classical
methods in the literature by a simulation studies.

Key Words: Seasonality, Seasonal Fractionally Integrated Processes,
Seasonal Fractionally Differencing Parameter, Autocorrelation
Regression.
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YAS SINIFLARININ DOGURGANLIK DEGERI
UZERINDEKI ETKI PAYLARI

Giirol ZIRHLIOGLU"
OZET

Dogurganlik  degeri  demografik  ¢alismalarda  kullanilan ~ 6nemli
parametrelerden birisidir. Bu ¢alismada, 1955-2000 yularina ait Tiirkiye
Istatistik Kurumu verileri kullamilarak, yas suiflarimn dogurganlik degeri
tizerindeki etki paylari arastirilmistir. Onbes yillik yas gruplarina ayrilan
niifus verileri 4 sinif iginde toplanmis ve 0-14 yas grubu sifir yas grubu
olarak dikkate alinmistir.

Anahtar Kelimeler: Demografi, Dogurganhk, Etki Miktari.
1. GIRiS

Organizmalarin yas1 popiilasyon ¢aligmalarinda kullanilan 6nemli 6zelliklerden birisi
olup, organizmalarin yagam ve ¢ogalmalar {lizerinde 6nemli bir etkiye sahiptir (Krivan
ve Havelka, 2000).

Demografik ¢aligmalarda yasa bagli olarak yapilan yasam orani, dogurganlik, iiretkenlik
degeri, duyarlilik gibi tahminler biiyiikk 6neme sahiptirler. Yasam ve dogurganliga ait
donemlerde bireyler arasindaki farkliliklar, gelecekteki popiilasyonun ne olacagi
hakkindaki tahminler i¢in dneme sahip olabilir. Bu farkliliklar1 hesaplamak i¢in detayl
modellere ihtiyag vardir. Bu nedenle, yas yapi1 modellerinde ayrmtili tahminler
yapabilmek i¢in, popililasyon yas gruplarina gore siniflandirilmakta ve bu tip modellerde
popiilasyonda bulunan tiim bireylerin yaslarinin belirtildigi ifade edilmektedir (Ricklefs,
1993; Krebs, 1994).

Gelecek nesiller icin herhangi bir yas smifina ait etkinin yasa 6zgii dl¢iimii tiretkenlik
degeri ile elde edilmektedir. Uretkenlik degeri, yasam orani, biiyiime oram ve
dogurganlik degerlerine bagimlidir. Dogurganlik degeri, disi olan yavrularin bir 6nceki
zaman adiminda yer alan ergin disilere orani olarak belirtilebilir. Bu nedenle yas
siiflarina ait dogurganlik degeri hesaplanirken, iireme Ozelligine sahip olan bireyler
dikkate alinir ve genellikle popiilasyon c¢aligmalarinda {ireme 6zelligine sahip olmayan
yas sinifi, sifirinci yag sinifi olarak belirtilir (Akgakaya vd., 1999).

2. YONTEM

Calismada kullanmilan wveriler, 1955-2000 yillar1 arasinda genel niifus sayimlar
sonucunda elde edilmis olan kadin nifusu olup, Tirkiye Istatistik Kurumu
kaynaklarindan elde edilmistir (DIE, 2001; DIE, 2003).

Caligmada kullanilan kadin niifusuna ait yas araliklar1 15 yil alinarak, toplam kadin
nifusu 5 yag smifi iginde incelenmistir. Dogurganlik yasmin 15-49 yas araliginda
oldugu dikkate alinarak, tiim dogurganlik hesaplamalari i¢in bu yas aralifina giren yas
smiflari iizerinde degerlendirmeler yapilmistir.

" Yrd. Dog. Dr., Yiiziincii Y1l Universitesi, Van Meslek Yiiksekokulu, e-mail: gurol@yyu.edu.tr
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2.1 Dogurganhk

Herhangi bir t zamanindaki dogurganlik, t+1 zamaninda sifir yas grubunda yasayan disi
yavrularin, bir onceki zaman adiminda yer alan ergin disilere oranidir. Yasa 6zgii
dogurganliga ait verilen bir kiimede, t+1 zamanindaki sifir yas grubunda yer alan birey
sayisi,

No(@+1)=Fy(ON, () + Fy(ON () + FR (ON () + .+ F, (ON,, (1) (1

seklinde tahminlenir. Bu ifade kisaca,
No(t+1)= 3 [F (N (D] 2
x=0

olarak belirtilebilir (Krebs, 1994; Akcakaya vd., 1999). Bu esitlik t+1 zamaninda sifir
yas grubundaki bireylerin sayisinin tahminlenmesini saglayan dogurganlik degeri
vektorii ile t zamanindaki birey sayilar vektdriiniin ¢arpimlar: toplamidir. Bu ifade,

Ny(?)
Ny@®)
No@t+1)=(Fy(2) F () Fy(0)F, () | N, () 3)

N, (@)

seklinde belirtilebilir. Burada, sifir yas sinifinin iiretken olmadigi varsayildiginda, bu
yas grubunun dogurganlik degerinin sifir oldugu (Fe=0), diger yas smiflarinin
dogurganlik degerinin ise birbirine esit oldugu varsayilir. Yukaridaki ¢arpma islemi
yapildiktan sonra, (1) numarali esitlik elde edilir. Sifir yag grubuna ait dogurganlik
degeri sifir oldugu igin,

Fy(®)Ny()=0
degeri elde edilir. Bu durumda (1) numaral esitlik,

Noy@+1)=F ()N, )+ F, ()N, (O +...+ F, ()N,
seklinde yeniden yazilabilir. Diger yas gruplarindaki dogurganlik degerlerinin t
zamaninda birbirine esit oldugu varsayimi dikkate alindiginda, yukarida verilen (3) nolu
esitlik,

Noy@+1)=F ()[N{@®)+ N,(O)+..+ N, (@#)] (x=0)
seklinde yazilabilir. Bu esitlik dikkate alinarak, t siiresindeki dogurganhik degerini
hesaplamak i¢in, esitligin her iki tarafi t siiresindeki toplam dogurgan birey sayisina

bollnir ve

F.()=Ny(t+D)/[N(#)+ Ny () +...+ N, ()] 4
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denklemi elde edilir. Bu ifade, t siiresindeki dogurganlik degerinin hesaplanmasinda
kullanilan denklemdir (Ak¢akaya vd., 1999; Gotelli, 2001).

2.2 Yas Simiflarinin Etki Pay:

Dogurgan yas siniflarindaki birey sayilarmin toplami, dogurganlik degerini belirleyen
faktorlerden biri oldugu i¢in, dogurganliga etki eden her yas sinifinin etki paylarim
hesaplamak miimkiindiir. Bunun igin,

Hx[ =[Nx[(t)E((t)]/ZW:NX[ ) x=1l.w; i=1l.w &)
i=1

esitligi kullanilabilir. Burada x yas sinifi olarak dikkate alindiginda;

x;: dogurgan nitelikte olan yas siniflarini,

0yi- dogurgan yas smiflarinin toplam dogurganlik tizerindeki etki payini,
Ny(?): t zamaninda x; yas sinifinda yer alan bireylerin sayisini,

F(f): t zamanina ait x yas sinifindaki bireylerin dogurganlik degerini,
2N(?): t zamanindaki toplam dogurgan birey sayisin1 gostermektedir.

Mevcut verilere gore herhangi bir zamandaki tiim dogurgan yas siniflan icin
hesaplanan etki paylarinin toplami, t zamanina ait dogurganlik degerini verecektir.

F.(1)= 9xl +0xz +.+0,

(5) numarali esitlikte belirtildigi gibi, herhangi bir t zamanindaki toplam dogurgan birey
sayisi ile 6,;’nin ¢arpimi, t+1 zamanindaki dogurgan olmayan sifir yas grubundaki
bireylerin sayisini verir. Buna gore (5) numarali esitlik,

N0, =N (F.(2)
seklinde yazilabilir. Bu esitligin her iki tarafinin toplami alindiginda,
2N 08,)=D (N, (DF (1) (6)

sonucu elde edilir. (2) numaral esitlik dikkate alindiginda, (6) numarali esitligin sag
tarafindaki ifadenin Ny(t+1)’e esit oldugu goriillir. Bu durumda (6) numarali denklem,

Not+1) =Y (N (0yex;)

olarak yeniden yazilabilir. Bu esitlik, t+1 zamanindaki sifir yag grubunda yer alan birey
sayisinin hesaplanmasi i¢in, yas siniflariin etki pay1 ve t zamanindaki toplam dogurgan
birey sayisina ait etkiyi gostermektedir. Bu ifade vektorler ¢arpimi seklinde yazilacak
olursa,
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6

Xo

6

X1

N+ ) =(ENOTNOT N0 N )| 6,

0«

esitligi elde edilir. Burada elde edilen Ny(t+1) degeri ile (3) numarali esitlik sonucu elde
edilmis olan Ny(t+1) degeri birbirine esittir.

3. BULGULAR
Tiirkiye Istatistik Kurumu verileri dikkate almarak, yapilan degerlendirmeler sonucunda
1955-2000 yillar1 arasindaki dogurganlik degerleri Tablol’de belirtildigi gibi elde

edilmistir.

Tablo 1. 1955-2000 yillar: aras1 dogurganhk degerleri

Yil Dogurganhk
1955 1.302
1970 1.153
1985 0.804

Tablo 1’de belirtilen ve t zamanina ait dogurganlik degerleri t+1 zamanindaki 0-14 yas
grubunda yer alan bireylerin sayisinin, t zamanindaki 15-49 yas grubundaki bireylerin
toplamina oranidir. Elde edilen bu dogurganlik degerleri lizerindeki yas siniflarinin etki
paylar1 ve oranlar1 ise Tablo 2’de belirtildigi gibidir.

Tablo 2. Dogurganhk degerinin yas siniflar1 iizerindeki etki paylari ve oranlari

Yas Gruplan

Yil 15-29 30-44 45-49 Toplam
1955-1970 0.753 (%57.83) 0.439 (%33.72) 0.110 (%8.45) 1.302
1970-1985 0.616 (%53.43) 0.456 (%39.54) 0.081 (%7.03) 1.153
1985-2000 0.463 (%57.59) 0.274 (%34.09) 0.067 (%8.33) 0.804

Tablo 2°de belirtilen degerler incelendiginde; 1955-1970 yillar1 arasinda 1.302 olan
dogurganlik degerine, 15-29 yas grubunda yer alan bireylerin katkist 0.753 olarak elde
edilmigtir. Bu deger, yaklasik olarak bu yas grubunun dogurganlik degeri {izerinde
%57.83 oraninda bir etkisinin oldugunu belirtmektedir. Bu degerler 30-44 yas grubu
icin 0.439 (%33.72) ve 45-49 yas grubu i¢in ise 0.110 (%8.45) olarak elde edilmistir.
1970-1985 yillart arasinda 1.153 olarak elde edilen dogurganlik degerine; 15-29 yas
grubunda yer alan bireylerin katkis1 0.616 (%53.43) olarak elde edilirken, 30-44 yas
grubu icin 0.456 (%39.54) ve 45-49 yas grubu icin ise 0.081 (%7.03) olarak
belirlenmistir. 1985-2000 yillar1 arasinda 0.804 olan dogurganlik degerine; 15-29 yas
grubunda yer alan bireylerin katkis1 0.463 (%57.59) olarak elde edilirken, 30-44 yas
grubu icin 0.274 (%34.09) ve 45-49 yas grubu icin ise 0.067 (%8.33) olarak
belirlenmistir.

1955 yilinda dogurgan &zellikteki yas gruplarinda (15-49) bulunan bireylerin sayilarinin
toplami1 5563901 olarak elde edilmis olup, bu deger 1970 yilinda 8005135, 1985 yilinda
12148469 ve 2000 yilinda ise 17461844°tiir. Buna gore, 1955-1970 yillar1 arasinda
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dogurgan niifusta yaklasik olarak %43.876 oraninda bir artisin meydana geldigi
belirlenmistir. Bu oran 1970-1985 yillar1 arasinda %51.758 ve 1985-2000 yillar1
arasinda ise %43.737 olarak elde edilmistir.

Tablo 2’de belirtilen degerler ile t zamaninda dogurgan 6zellikte olan birey sayilarinin
toplamina ait matris iglemleri asagida belirtildigi gibidir.

10.753

0.439

0.110
5563901 5563901 5563901 0 0 0 0 0 0 0.616 7244100
0 0 0 8005135 8005135 8005135 0 0 0 | 0456 = 92310°
0 0 0 0 0 0 12148469 12148469 12148469 0.081
0.463
0.274
0.067

9.76710°

Yukarida belirtilen islemde esitligin sol tarafindaki matris t zamanindaki dogurgan yas
smifinda yer alan birey sayilarinin toplamidir. Burada her bir satir zaman araliklarini
belirtmektedir. Vektor ise, yas smiflarmin t zamanindaki dogurganlik degerleri
iizerindeki etki paylaridir. Esitligin sag tarafinda elde edilen sonug¢ vektorii t+1 zaman
adimlarindaki sifir yas grubunda yer alan yaklasik birey sayilarini géstermektedir.

4. TARTISMA VE SONUC

Yapilan ¢aligma ile 1955-2000 yillar1 arasindaki dogurganlik degerlerine yas siniflarinin
etki paylari incelenmistir. Elde edilen sonuglara gore; degerlendirmeye alinan yillara ait
dogurganlik degerlerinde bir azalma oldugu, belirtilen yillar arasinda en yliksek
dogurganlik degerinin 1955 yilinda meydana geldigi gozlenmistir.

Demografik caligmalarin onemli parametrelerinden biri olan dogurganlik degerini
etkileyen cesitli sosyal ve Kkiiltiirel faktorler bulunmaktadir. Egitim diizeyindeki
degisimler, kentsel alanlara gd¢, ekonomik etkenler ve aile planlamasi gibi faktorler
dogurganlik degerinin azalmasina etkili olabilecek faktorler olarak disiiniilebilir
(Karaoglu vd., 2002; TNSA (Tirkiye Niifus ve Saglik Aragtirmasi), 1993). Ancak
caligmada elde edilen bilgiler dikkate alindiginda, dogurganlik degerinde diisiis
meydana gelmesine ragmen yas siniflarinin dogurganlik degerleri ilizerindeki etki
paylarinda 6nemli bir degisimin olmadig1 anlasilmaktadir. Dogurganlik degerlerine en
fazla etki, geng yaslara y1gilimlh bir dagilim géstermis olup, ileri yaslarda dogurganlik
degerinde belirgin olclide bir azalma meydana gelmistir (Karaoglu vd., 2002; TNSA,
1993).

Ozellikle 1955-1970 yillar1 ile 1985-2000 yillar1 arasinda dogurganlik degeri
bakimindan farklilik olmasina ragmen, yas smiflarinin dogurganlik degerine yapmis
oldugu etki paylar1 biiyiik oranda benzerlik gostermektedir.

Yapilan calismada, yas smiflarma ait elde edilmis olan etki paylarinin gegerliligini
belirlemek amaciyla yapilan matris igslemleri sonucunda, t+1 zaman adimindaki sifir yas
grubunda yer alan birey sayilar1 ger¢ek degerlerine ¢ok yakin bulunmustur.
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EFFECT RATES OF AGE CLASSES ON THE
FECUNDITY VALUE

ABSTRACT

The fecundity value is one of the important parameters which is use
demographic study. In this study, by using Turkish Statistical Institute data
was investigated effect rates of the age classes on the fecundity value.
Population which is choosen for fifteen years old groups gathered in four
classes and the groups of 0-14 age considered to be the classes of age which
are no fecund.

Key Words: Demography, Effect Rate, Fecundity.
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KATEGORIK VERILERE FAKTOR
ANALIZININ UYGULANMASI

Mevliit TURE®  imran KURT™  Hiilya TURE™
OZET

Bu ¢alismada Faktor Analizi (FA) 'min kategorik verilere uygulanabilirligi,
Trakya Universitesi'nde gorev yapan 915 akademik personele iiniversite
hakkindaki  diisiincelerini iceren, adlandirma dl¢me diizenindeki 55
sorudan olusan anket tizerine uygulamasi ile gosterilmesi amaglanmigtir.
55 sorudan olusan degisken setine, FA'da bilinen klasik Ana Bilesenler
Analizi (ABA) yerine adlandirma, siwral, niimerik ya da bunlarin
karisimindan olugan degisken setine uygulanabilen daha esnek bir yontem
olan Dogrusal Olmayan Ana Bilesenler Analizi (DOABA) uygulanmistir.
DOABA 'nin uygulandigi FA (Dogrusal Olmayan Faktér Analizi: DOFA)
sonucunda bulunan 18 faktoriin toplam varyansin %63,881 'ini agikladigi
bulunmustur. En yiiksek ag¢iklayicilik degeri ikinci faktorde (Enstitii
Calismalary) bulunurken, en diisiik aciklayicilik degeri 15. faktorde (Idari
personel sayist) bulunmugtur. Sonug olarak veri seti adlandirma, siwrali,
niimerik ya da bunlarin karisimindan olusan degiskenlerden olusuyorsa,
bu tir veri setlerinde faktérleri  belirlemek igcin DOFA'nin
uygulanabilirligi, anket ¢alismast sonucunda elde edilen veriler iizerinde
gosterilmigtir.

Anahtar kelimeler: Dogrusal Olmayan Faktér Analizi (DOFA),
Dogrusal Olmayan Ana Bilesenler Analizi (DOABA), Varimax
Déndiirmesi.

1. GIRIS

FA degisken setinin gizli yapilarimi tanimlamak ve ¢ok sayida degiskeni daha az sayida
degiskene indirgemek icin kullanilan, ¢ok degiskenli analiz yontemlerinden biridir.
FA’nin birkag farkl tiirii vardir. Fakat en geneli ABA olarak bilinir. Bu yontem, 1-
niimerik degiskenlerde ve 2-degiskenler arasindaki iliskilerin dogrusal oldugu
varsayildiginda kullanilir (Candel, 2001; Sharma, 1996; Johnson ve Wichern, 1987,
Ozdamar, 2002).

Eger degiskenlerden en az birisi adlandirma 6lgme diizeninde ise, bu durumda ABA
kullanilamaz. Karigik (adlandirma, sirali, niimerik) 6lgekli degisken setleri igcin DOABA
daha uygun bir yontemdir. DOABA, degiskenligi olabildigince maksimize ederek,
degisken setinde boyut indirgeyen bir yontemdir (Gifi, 1990; SPSS Inc., 1999; De
Leeuw, 1984; Van Der Burg, 1988; Van Der Burg, vd., 1988; Van Der Burg vd., 1994).
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Calismamizda, DOABA ile elde edilen bilesenlerin déndiiriilmesi sonucu elde edilen
faktor yiikleri kullanilarak, 55 adlandirma 6lgme diizenindeki sorudan olusan anket
verilerinden yararlanarak FA’nin kategorik verilere uygulanabilirliginin gosterilmesi
amaclanmastir.

2. YONTEM

Calismada, 2001 yilinda Trakya Universitesi'nde gdrev yapan 1260 &gretim
elemanindan 100’ii pilot uygulama igin 6rnek olarak segilmis ve “Universiteniz
hakkinda ne diislinliyorsunuz?” agik u¢lu sorusu sorulmustur. Pilot arastirma
sonucunda, 6gretim elemanlarmin verdigi cevaplar dikkate alinarak, 55 adlandirma
6lgme diizenindeki sorudan olusturulan anket hazirlanmigtir. Boylece tiim fakiilte ile
yiiksekokullar1 ve tiim unvanlardaki 6gretim elemanlarin1 kapsayan bu arastirmada
veriler, ulagilan 915 6gretim elemanindan elde edilmistir.

Elde edilen degiskenler adlandirma O6lgme diizeninde olmasi nedeniyle, boyut
indirgemek i¢in DOABA kullanilmistir. DOFA’nin amaci, kategorik degiskenlerden
olusan veri setinin faktor yapisini belirlemektir. DOFA’nin, FA’dan farki, ABA yerine
DOABA kullanilmasidir. DOFA’nin akis semasi Sekil 1’de verilmistir.

- Dogrusal N . .
"OI(;e.k. || Olmayan Ana |, Faktqr Say|S|r.1|n R Blle'gen Yklerinin
Dizeyinin : Belirlenmesi Varimax Rotasyonu

Belirlenmesi Bilesenler (Ozdeger>1)
Analizi 9
Faktorlerin | Dondurilmus
Belirlenmesi | Faktor Yuklerinin
Siralanmasi

Sekil 1. Dogrusal Olmayan Faktor Analizinin Akis Semasi
2.1 Dogrusal Olmayan Ana Bilesenler Analizi (DOABA)

DOABA, optimal ol¢eklemeli ABA olarak da bilinmektedir. DOABA, karigik yapidaki
optimal Slcek diizeyindeki degiskenlerin tek sette degisimini hesaplamay1 amaglar. Her
bir degiskene doniisiim (optimal oOlgekleme) uygulanarak, degiskenleri yeniden
Olgeklendirerek analiz gerceklestirilir. DOABA’da orijinal veri seti yerine, ¢ok az bilgi
kayb1 ile yeni ve daha kiigiik veri seti kullanilir. Bu analiz yontemi; adlandirma, siral,
aralikli ve oransal dlcekli degiskenler arasindaki iliskileri dogrusal olmayan yaklagim
ile analiz ettigi gibi, birimler arasindaki iligkileri de ortaya koyar. Secilen boyut
sayisinda degiskenler ile obje skorlar1 arasindaki korelasyonu maksimize ederek,
¢Ozlime ulasan bir yontemdir (SPSS Inc., 1999; De Leeuw, 1984; De Leeuw, 1982;
Gifi, 1990; Michailidis ve De Leeuw, 2000).
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DOABA’nin amaci, X nxp boyutlu obje skorlari matrisini ve Y ; kxp boyutlu ¢oklu
kategori 6l¢limleri matrisini bulmaktir (f=1,...,m ve i=1,...,n). Burada Y,, kxp boyutlu
coklu kategori Ol¢iimleri matrisi olmak {izere, ¢oklu adlandirma o6l¢liim diizeyindeki
degiskenler i¢in Y, =Y, olarak tanimlanir. Bu degerler kullanilarak X'M.X = mnl
kosulu altinda DOABA,

o(X;Y)=1/mY t((X-G,Y,)M,(X-G,Y,)) )
fonksiyonunu minimize eder (Gifi, 1990; Michailidis ve De Leeuw, 1995; Michailidis
ve De Leeuw, 1996; Michailidis ve De Leeuw, 2000).

Esitlik (1)’de M, 'nin yer almasi, [1,k] arahigi disinda kalan degerlerin etkisinin
olmamasini garanti etmektedir. Bu esitlikte; m degisken sayisi, n birim sayisi, p boyut
sayis1 ve k; j. degiskenin kategori sayis1 olmak tizere, Y ¢oklu ve tek kategori dl¢iimleri
toplulugu, M, = Z,-M ; ve I pxp boyutlu birim matristir. Burada M, diagonal
elemanlar1
1 igozlemi[l,k,]araliiigindeise
My = ‘
Ui =0 goézlemi[1,k;]araligi disinda ise
bi¢iminde tanimlanan nxn boyutlu matristir. G; ise elemanlari
_JI i'incinesne j degegiskenin r. kategorisinde ise
Bl = 0 i'inci nesne jdegegiskenin r.kategorisinde degegdse
bigiminde tanimlanan nxk; boyutlu matrisin, j degiskeni i¢in gosterge matrisidir (=1,...,
ky) (Gifi, 1990; Michailidis ve De Leeuw, 1995; Michailidis ve De Leeuw, 1996;
Michailidis ve De Leeuw, 2000).

2.2 Faktor Sayisinin Belirlenmesi

Boyut sayisinin se¢imine karar verilirken, 6zdegerler incelenmelidir. En ¢ok kullanilan
kriterler, Ozdeger>1 kosulunu saglayan faktor sayisinin secilmesi kurali ve yamag egimi
grafigi (scree plot) yaklasimidir. Bu yaklagimda, 6zdegerler biiyiikliik sirasina dizilerek,
Y ekseninde 6zdegerler ve X ekseninde faktorler yer alacak sekilde grafik olusturulur

ve bu grafikte egimin kaybolmaya basladigi noktanin isaret ettigi faktor sayisi belirlenir
(Sharma, 1996; SPSS Inc., 1999; Ozdamar, 2002).

2.3 Faktor Dondiirmesi

Kaiser tarafindan gelistirilen varimax dondiirme yonteminde, faktdr varyanslari
maksimum olacak sekilde dik dondiirme yapilir. Varimax dondiirmesinin amaci,
faktorde bazi degiskenlerin yiikk degerlerinin ¢ok biiyiik, bazilarmin ise ¢ok kiiciik
olacak sekilde doniislimiinii saglamaktir.

Maksimum toplam varyans (V),

R B M TR0 s
V:ZV/':Z i=1 21':1 (2)
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seklinde hesaplanir. Esitlik (2)’de m, degisken sayisii; V,, j faktorine giren
degiskenlerin ortak varyansini; Bf/., j faktoriiniin kare yiiklerini ifade etmektedir
(Ozdamar, 2002; Richman, 1986; Sharma, 1996).

Bu arastirmada, ortogonal faktor dondiirme yontemi olan Kaiser’in Varimax rotasyonu

kullanilmistir. Dondiirme isleminde DirObl Varimax v.2.1 programi kullanilmigtir
([http://www.liv.ac.uk/~pbarrett/rot21a97.doc] Erisim Tarihi: 22.11.2002).

3. BULGULAR
Caligma verileri, 6gretim elemanlarinin verdigi cevaplar dikkate alinarak, 55 sorudan

olusan anketten elde edilmistir. Ogretim elemanlarmin unvanlarina goére dagilimlari,
Tablo 1°de verilmektedir.

Tablo 1. Ogretim elemanlarinin unvanlara gore dagihm

Ogretim Elemam Frekans %

Profesor 97 10,60
Docent 63 6,89
Yardimc1 Dogent 225 24,59
Okutman-Ogretim Gorevlisi 302 33,01
Arastirma Gorevlisi 228 24,92
Toplam 915 100,00

Veri setinin DOABA ile ¢oziimlenmesinde 6zdeger>1 alinarak, 18 faktor belirlenmis ve
toplam degigkenligin %63,881°lik kismini acikladigi bulunmustur. DOABA ile bulunan
faktorler, Kaiser’in Varimax dondiirmesi ile déndiiriilmiistiir (Tablo 2). Ozdegerlerin
karsilagtirmali ¢izgi grafigi, Sekil 2°de verilmektedir.

9 -
g 1

7

6 - —— Dondiiriilmiis

5 - - & - - Dondiirilmemis

Ozdegerler

Bilesen Sayisi

Sekil 2. DOFA ile Bulunan Ozdegerlerin Karsilastirmali Grafigi
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DOABA yontemi, hem Cronbach o, hem de 6zdegerleri kullanarak faktorlerin varyans
aciklayiciliklarini belirleme imkani vermektedir. Tablo 2’de, bu degerlere iligkin bilgiler
belirlenen 18 faktor i¢in verilmistir.

Tablo 2. Toplam varyans aciklama yiizdeleri

Déndiiriilmemis Coziim (DOABA) Déndirilmis Coziim
Faktér : Varimax Rotasyonu) .
Cronbach Ozdegerler Varyans | Kiimiilatif Ozdegerler Varyans | Kiimiilatif | Faktor
o (%) Varyans (%) (%) |Varyans (%)| Sirast*
1 0,892 8,049 13,56 13,56 2,453 4,13 4,13 6
2 0,743 3,699 6,23 19,80 3,283 5,53 9,67 1
3 0,681 3,022 5,09 24,89 2,716 4,58 14,24 4
4 0,620 2,557 431 29,20 2,040 3,44 17,68 11
5 0,556 2,201 3,71 32,90 2,625 4,42 22,10 5
6 0,515 2,024 3,41 36,31 2,316 3,90 26,00 7
7 0,487 1,917 3,23 39,54 2,856 4,81 30,82 3
8 0,463 1,834 3,09 42,64 2,174 3,66 34,48 8
9 0,379 1,593 2,68 45,32 1,802 3,04 37,51 12
10 0,307 1,431 2,41 47,73 1,688 2,84 40,36 13
11 0,297 1,412 2,38 50,11 1,483 2,50 42,86 14
12 0,246 1,318 2,22 52,33 1,376 2,32 45,18 15
13 0,208 1,257 2,12 54,45 1,315 2,22 47,39 17
14 0,198 1,241 2,09 56,54 1,347 2,27 49,66 16
15 0,149 1,171 1,97 58,51 1,296 2,18 51,85 18
16 0,091 1,098 1,85 60,36 1,991 3,36 55,20 10
17 0,066 1,070 1,80 62,17 3,064 5,16 60,36 2
18 0,019 1,019 1,72 63,88 2,088 3,52 63,88 9

* Faktorlerin varyansi agiklama ylizdelerine gore belirlenmistir.

Faktorler dondiiriilmemis ¢oziimde elde edilen varyans agiklayicilik oranlari dikkate
alinarak, siralanmigtir. Varimax déndiirmesi sonucunda faktorlerin varyans agiklayicilik
oranlarinda 6nemli degismeler gézlenmis ve boylece faktorlerin siralanmasi degismistir.
Dondiirme sonucu elde edilen yeni yapidaki faktorlerin onem sirasi1 Tablo 2’de
verilmigtir. Ayrica dondiirme sonucu elde edilen faktorleri, bir baska ifade ile DOFA
sonucu elde edilen faktorleri olusturan gozlenen degiskenlerin Gzellikleri dikkate
aliarak, faktorler isimlendirilmistir (Tablo 3).

DOFA sonucunda bulunan faktdrler varyansi agiklama ylizdelerine gore 1-“Enstitii
Calismalar1”, 2-“Akademik calismalar hakkindaki diislinceler”, 3-“Bilimsel
aragtirmalara ayrilan mali kaynaklar”, 4-“Akademik personel hakkindaki diisiinceler”,
5-“Universitedeki internet ve bilgisayar imkanlar”, 6-“Akademik ¢alismalar”, 7-
“Akademisyenlerin dgrenciler ile iletisimi”, 8-“Gece egitiminin (IL.Ogretim) yararlar1”,
9-“Universitenin mali ve akademik gelisimi”, 10-“Bé&liim ve fakiilteler igerisinde ortak
proje iiretimi”, 11-“Akademisyenlerin akademik gelisimi”, 12-“Ders materyalleri”, 13-
“Yeni boliimlerin kurulmas1”, 14-“Akademik kurul ¢alismalar1”, 15-“idari personel
durumu”, 16-“Egitimin standardizasyonu”, 17-“Idari personelin egitimi”, 18-
“Kiitliphane yeterliligi” seklinde siralanmustir (Tablo 3). 12. faktoriin, faktor yiikleri
negatif isaretli olarak bulunmustur.

94 TUIK, Istatistik Arastirma Dergisi, Temmuz 2007

TURKSTAT, Journal of Statistical Research, July 2007



Mevliit TURE, imran KURT, Hiilya TURE

Tablo 3. Sorular, faktor yiikleri ve faktorler

" Faktor

X | Faktorler Yiikleri
(6) Akademik Cahismalar (varyans aciklayicithgr = % 4,13)
Ogretim elemanlarmin ulusal ve uluslararasi kongrelere katilimim yeterli buluyor musunuz? (Evet,

20 o 0,767
Kismen, Hayir, Fikrim yok)
Universite genelinde ulusal ve uluslararasi kongrelere katilimi yeterli buluyor musunuz? (Evet,

21 o 0,761
Kismen, Hayir, Fikrim yok)

34 | Ogretim elemanlarinin sayisini yeterli buluyor musunuz? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok) 0,542
(1) Enstitii Calismalar: (varyans aciklayicithgr = % 5,53)
Enstitiilerde, gorev yapan idari personel gorevlerini zamaninda yerine getiriyor mu? (Evet, Kismen,

50 o 0,893
Hayir, Fikrim yok)

53 | Enstitiilerin, yonetim kadrosu sorunlara ¢6ziim tiretebiliyor mu? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok) 0,866

52 Fen, Saglik ve Sosyal Bilimler Enstitii’lerinin ¢alismalarini genel olarak nasil nitelendirirsiniz? 0.865
(lyi, Orta, Zayf, Fikrim yok) ’

51 Fen, Saglik ve Sosyal Bilimler Enstitii’lerinde yapilan tezleri nitelik agisindan nasil 0.864
degerlendirirsiniz? (Iyi, Orta, Zayif, Fikrim yok) ’
(4) Idari Personel Hakkindaki Diisiinceler (varyans aciklayicihg = % 4,58)

35 | idari personeli gérevlerini zamaninda yerine getiriyor mu? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok) 0,803

37 | Fakiiltenizin idari personeli kendi iginde uyumlu ¢alistyor mu? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok) 0,776
Fakiiltenizde akademik ve idari konulardaki sorun ve sikayetleriniz dikkate alintyor mu? (Evet,

41 . 0,576
Kismen, Hayir, Fikrim yok)

39 | Fakiiltenin yonetim kadrosu sorunlara ¢oziim tiretebiliyor mu? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok) 0,573
Biriminizde ders gorevlendirmeleri, 6gretim elemanlar arasinda uzmanlik dallarina uygun olarak

40 o - 0,407
yaptliyor mu? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok)
(10) Béliim ve Fakiilteler icerisinde Ortak Proje Uretimi (varyans aciklayicthg = % 3,44)

25 | Fakiiltenizde boliimler iginde ortak projeler yapiliyor mu? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok) 0,904

26 | Fakiiltenizde boliimler arasi ortak projeler yapiliyor mu? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok) 0,895
(5) Universitedeki Internet ve Bilgisayar imkanlar1 (varyans aciklayicihgn = % 4,42)
Fakiiltenizdeki bilgisayar ve internet olanaklarindan istediginiz zaman ve serbestge yararlanabiliyor

43 o 0,944
musunuz? (Evet, Kismen, Hayrr, Fikrim yok)
Universitenizdeki mevcut bilgisayar ve internet olanaklarini yeterli goriiyor musunuz? (Evet,

42 oo 0,915
Kismen, Hayir, Fikrim yok)
Fakiiltenizdeki mevcut bilgisayar ve internet olanaklarini yeterli gorityor musunuz? (Evet, Kismen,

44 o 0,807
Hayir, Fikrim yok)
(7) Akademisyenlerin Ogrenci ile iletisimi (varyans aciklayicihg = % 3,90)

13 | Ogrencilerinizin kisisel sorunlariyla ilgilenebiliyor musunuz? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok) 0,848

12 | Ders disinda da 6grencilere vakit ayirabiliyor musunuz? (Evet, Kismen, Hayur, Fikrim yok) 0,822
Fakiilteniz, 6grencileri ile bir araya gelebildiginiz sosyal etkinlikler diizenliyor mu? (Evet, Kismen,

14 S 0,572
Hayur, Fikrim yok)

15 | Ogrencileriniz dersinize aktif olarak katiltyyor mu? (Evet, Kismen, Hayr, Fikrim yok) 0,399
Ogrencilerin tiniversite i¢indeki karar mekanizmalarina yeterince katildigini diisiiniiyor musunuz?

16 M 0,358
(Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok)
(3) Aragtirmalara Ayrilan Mali Kaynaklar (varyans aciklayicithgr = % 4,81)
Ogretim elemanlarina bilimsel galigmalar yapmak icin yeterli kaynak ayrildigim diistiniiyor

9 o 0,823
musunuz? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok)
Ayrilan kaynaklarin deneysel ¢alismalar i¢in yeterli oldugunu diisiiniiyor musunuz? (Evet, Kismen,

11 o 0,756
Hayir, Fikrim yok)
Egitim-Ogretim yatirimlarindan bilimsel ¢aligmalara yeterli pay ayrildigini diistinityor musunuz?

7 o 0,751
(Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok)
Ayrilan kaynaklarin teorik ¢aligmalar i¢in yeterli oldugunu diisiiniiyor musunuz? (Evet, Kismen,

10 o 0,648
Hayir, Fikrim yok)
(8) Gece Egitiminin Yararlar: (varyans aciklayicithg = % 3,66)

48 | Gece egitimi dgrenciler agisindan faydali midir? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok) 0,854

47 | Gece egitimi dgretim elemani agisindan faydali midir? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok) 0,832

49 Eger fakiiltenizde ikinci 6gretim yapiliyor ise fakiiltenizin ikinci 6gretimin yapilabilmesi igin 0.719

gerekli alt yapiya sahip oldugunu diisiiniiyor musunuz? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok)
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Tablo 3. Sorular, faktor yiikleri ve faktorler (Devami)

X Faktorler Faktor
Yiikleri
(12) Ders Materyalleri (varyans acgiklayicihigr = % 3,04)
Fakiiltenizdeki mevcut ders araglarinin kullanimi hakkinda yeterli bilginiz var m1? (Evet, Kismen,
45 o -0,818
Hayir, Fikrim yok)
Fakiiltenizdeki mevcut ders araglarinin gesidi ve sayis1 hakkinda yeterli bilginiz var mi1? (Evet,
46 o -0,785
Kismen, Hayir, Fikrim yok)
(13) Yeni Boliimlerin Kurulmasi (varyans aciklayicithgr = % 2,84)
55 | Yeni fakiilteler agilmali midir? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok) 0,876
54 | Mevcut fakiiltelerde yeni boliim(ler) agilmali midir? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok) 0,856
(14) Akademik Kurul Calismalar1 (varyans aciklayicihg = % 2,50)
1 Fakiiltelerde Akademik Kurullarin diizenli olarak toplandigini ve ¢aligtigini diistiniiyor musunuz? 0.799

(Evet, Hay1r, Komite iiyesi degilim, Fikrim yok)

(15) idari Personel Durumu (varyans agiklayiciigi = % 2,32)
38 | Fakiiltenizin idari personel sayisi sizce yeterli mi? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok) 0,724
(17) idari Personelin Egitimi (varyans aciklayiciign = % 2,22)

Idari personel i¢in hizmet i¢i egitimi programlariin periyodik olarak verilmesini uygun buluyor

36 musunuz? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok) 0,756
Akademik personelin yabanci dil bilgisi diizeyinin arttirilmas: gerektigini diisiiniiyor musunuz? (Evet,

32 o 0,511
Kismen, Hayir, Fikrim yok)

(16) Egitimin Standardizasyou (varyans aciklayicithgr = % 2,27)
3 | Egitim-Ogretim icin standartlar olusturulmasi gerektigini diisiiniiyor musunuz? (Evet, Hayir) 0,777
(18) Kiitiiphane Yeterliligi (varyans aciklayicihgr = % 2,18)

27 | Fakiiltenizde bir kiitiiphane var m1? (Evet, Hayir, Fikrim Yok) 0,683
Universite kiitiiphanesinde yer alan kitap ve siireli yaymlari yeterli buluyor musunuz? (Evet, Kismen,

28 Iy 0,419
Hayir, Fikrim yok)

(11) Akademisyenlerin Akademik Gelisimi (varyans aciklayicith@ = % 3,36)
Fakiiltenizdeki mevcut ders isleme donatilarini istediginiz mekanda kullanabilme olanaginiz var mi1?

30 P 0,830
(Evet, Kismen, Hay1r, Fikrim yok)

Fakiiltenizdeki mevcut ders isleme donatilarini istediginiz anda kullanabilme olanaginiz var m1?

31 o 0,784
(Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok)

17 Gorev yaptiginiz Fakiilte’de Boliim veya Anabilim Dali iginde akademik gelisiminiz i¢in yeterli firsat 0277
ve destek saglaniyor mu? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok) >
(2) Akademik Cahsmalar Hakkindaki Diisiinceler (varyans aciklayicihgr = % 5,16)

24 Universitemizde yapilan akademik caligmalara var olan bilginin gelistirilmesi ve bilime katki 0.745
bakimindan nasil degerlendiriyorsunuz? (lyi, Orta, Zayif, Fikrim yok) ’

73 Fakiiltenizde yapilan akademik ¢aligmalara var olan bilginin gelistirilmesi ve bilime katki bakimindan 0.720
nasil degerlendiriyorsunuz? (Iyi, Orta, Zayf, Fikrim yok) ’
Fakiiltenizde yapilan akademik ¢aligmalari nitelik agisindan yeterli buluyor musunuz? (Evet, Kismen,

19 o 0,541
Hayir, Fikrim yok)

5 Fakiiltenizdeki 6gretim elemanlarinin niteliklerinin yeterli oldugunu diisiiniiyor musunuz? (Evet, 0.507

Kismen, Hayir, Fikrim yok)
18 | Diizenlenen bilimsel faaliyetleri yeterli goriiyor musunuz? (Evet, Kismen, Hay1r, Fikrim yok) 0,499
Fakiiltenizde birimler arasinda yeterli iletisim kuruldugunu diigiiniiyor musunuz? (Evet, Kismen,

S 0,380
Hayir, Fikrim yok)
22 | Egiticilerin egitimi programin: yeterli buluyor musunuz? (Evet, Kismen, Hayr, Fikrim yok) 0,364
(9) Universitenin Mali ve Akademik Gelisimi (varyans aciklayiciign = % 3,52)
Yatirim planlar1 yapilirken 6gretim elemanlarinin goriislerinin ve ihtiyaglarinin g6z oniine alindigini

8 diistintiyor musunuz? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok) 0,605
Universitemizin egitim 6gretim yatirimlari iyi planlanip fakiilteler arasinda dengeli dagitildigin

6 | .o a 0,593
diistintiyor musunuz? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok)

29 Fakiiltenizde kiitiiphane olusturmak yerine bir merkezde tiim bilim dallarina yonelik genis bir 0.509

kiitiiphane olusturulmasi goriisiine katiliyor musunuz? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok)

2 | Egitim-6gretim igin gerekli planlamalar yapiliyor mu?? (Evet, Kismen, Hay1r, Fikrim yok) 0,503
Universite Yonetim Kurulu tarafindan kabul edilen Akademik Atama ve Yiikseltme ilkelerini uygun

33 . o 0,485
buluyor musunuz? (Evet, Kismen, Hayir, Fikrim yok)
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4. TARTISMA VE SONUC

Bu calismada, klasik ana bilesenler analizi yerine, DOABA yontemi kullanilarak,
DOFA uygulamasi gergeklestirilmistir. ABA biitiin degiskenlerin oransal 6l¢ekli
oldugunu ve degisken ¢iftleri arasindaki iligskinin dogrusal oldugunu varsayar. DOABA
ise ABA’nin genigletilmis seklidir. Bu nedenle arastirmacilar adlandirma, sirali ve
oransal 6l¢ekli degiskenlerin karisimindan olusan veri setlerine DOFA’y1 uygulayabilir.

DOFA sonucunda bulunan faktorler, log-lineer modellerde de alternatif olarak
kullanilabilir.

FA’da, dogrusallik, en azindan sirali 6lgekli degisken ve ¢okdegiskenli normal dagilim
varsayimlari bulunmaktadir. Oysa DOFA'da sapan degerler disinda herhangi bir
varsayim bulunmamaktadir. Bu nedenle biitiin degiskenlerin oransal 6l¢ekli olmasi
durumunda da DOFA kullanilabilir.

Bu ¢aligmada DOFA ile belirlenen 18 faktor, toplam degiskenligin %63.881'lik kismini
aciklamaktadir. Her bir faktor, faktor yiiklerine gore igerdigi degiskenlerin isimleri
dikkate alinarak isimlendirildiginde, en yiiksek agiklayicilik degeri “enstitii calismalar1”
(ikinci faktor) olarak bulunurken, en diisiik agiklayicilik degeri “idari personel durumu”
faktoriinde (15. faktorde) bulunmustur.

Herhangi bir sapan deger yoksa, DOFA sirali, adlandirma, niimerik ya da bunlarin
karisimindan olusan degisken setleri igin kullanilabilir bir yontemdir.
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FACTOR ANALYSIS OF CATEGORICAL DATA

ABSTRACT

In this study, it is aimed to show the applicability of Nonlinear Factor
Analysis (NLFA) to categorical data set with an illustrative example which is
a questionnaire over “think of academicians about their University” consisted
of 55 nominal scaled questions. It was applied to 915 academicians at Trakya
University in Edirne, Turkey. In the NLFA, we used Nonlinear Principal
Component Analysis (NLPCA) extraction method instead of Principal
Component Analysis (PCA) extraction method. The 18 factors explained
63.881 % of total variance obtained by NLFA. The highest variance is
explained by 2" factor (opinions about the academic studies) and the lowest
variance is explained by 15" factor (the number of administrative staff).
Consequently, we offer NLFA to determine factors of categorical data set
contains nominal, ordinal, numerical or mixed measurement level.

Key Words: Nonlinear Factor Analysis (NLFA), Nonlinear Principle
Components Analysis (NLPCA), Varimax Rotation.
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BOLGESEL FARKLILIKLARIN
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OZET

Ulkemizin en biiyiik sorunlarindan biri lur ile kent yerlesmeleri
arasindaki ~ gelismislik  farkidwr.  Siirdiiriilebilir -~ bir  kalkinmanin
saglanabilmesi ve kir ile kent arast kalkinmishk farkinin giderilebilmesi
igin kwrsal niifusun demografik ozellikleri ile dogal kaynaklar, ekonomik
faaliyetler, sosyal ve kiiltiirel yapi arasindaki dengenin her seviyedeki
planlama ve politika gelistirme siireglerinde goz oniinde bulundurulmast
gerekmektedir. Bu arastirmada “Hiyerarsik Kiimeleme Analizi” yontemi
kullamilarak, Tiirkiye'nin 81 ilinde, kirsal yerlesmelere ait Tiirkiye
Istatistik Kurumu (TUIK) ten aliman 34  degisken yardimwla, illerin
farsal  potansiyelleri  degerlendirilmis, benzerlik ozelliklerine gore
kiimeleme yapilmig ve bélgesel farkhiiklar analiz edilmistir. Sonuglar
“Dendrogram” ve “Aglomeratif Cizelge” ile de desteklenmistir. Yapilan
hesaplamalar sonucunda iller kirsal olgekte benzerlik ozelliklerine gore
18 kiimeye ayrilmistir. Genel olarak komgsu iller birbirlerine daha ¢ok
benzerlik gosterirken, komsu olmayan ve farkli cografi bolgelerde yer
alan  bazi iller de farsal ézellikler  bakimindan — benzerlikler
gostermektedir. Illerin kir ve kent ozellikleri beraber degerlendirildiginde
ortaya c¢ikan iller arasi sosyo-ekonomik farkliliklar, kirsal olgekteki
sonuglarla ortiismemektedir.

Anahtar Kelimeler: Bélgesel Farkhhklar, Hiyerarsik Kiimeleme
Analizi, Kirsal Ozellikler.

1. GIiRIS

Yeryliziinde farkli mekanlar arasinda goriilen esitsizlik bolgesel farkliliklar olarak
tanimlanabilir. Diinyada tarih boyunca var olan bolgeler arasi gelismislik farki fiziki,
beseri, siyasi, stratejik, tarihi vb. faktdrlerden kaynaklanmaktadir (Dinler, 2001:99-169).
Ulkeler arasinda veya bir iilkenin bélgeleri ve illeri arasinda goriilen bu tiir farkliliklar,
kir ile sehir yerlegsmeleri arasinda daha da artmaktadir. Bolgeler ve iller arasinda oldugu
gibi kir ve sehir yerlesmeleri arasinda da sosyo-ekonomik gelismiglik farkinin fazla
oldugu iilkelerden biri de, Tiirkiye’dir (Karabulut vd., 2004; Yenigiil, 2006). Ulkemizin
dogusu ile batisi, 6zellikle kuzeybatisi ile giineydogusu arasinda ciddi sosyo-ekonomik
dengesizlikler vardir (Sahin, 2002, 539). Bugiin gelinen asamada, iilkemizde kirsal
yerlesmeler kentsel yerlesmelerin gosterdigi toplumsal ve ekonomik gelisme diizeyinin
bir hayli gerisinde kalmistir (DPT, 2006a, 9). Bununla birlikte, gittikge birbirine
benzeyen kentlere karsin, fiziksel gevre ve kendilerine 6zgii yasam bigimleri ile
sekillenen kirsal yerlesmeler bolgeden bdlgeye, hatta ayn1 bdlge icinde
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koyden koye farkliliklar gostermektedir (Eminagaoglu ve Cevik, 2007). Bu farkliligin
da etkisiyle ortaya ¢ikan iller ve bolgeler arasi farkli gelismislik diizeyi, kirsal alanlarda
yagamakta olan niifusun (%35) biiylik bir kisminin kentlere go¢ etme egilimi
gostermesine neden olmaktadir (Yilmaz, 2006).

Gilinlimiizde, iilkelerin en 6nemli hedeflerinden birisi de bolgeler arasindaki gelismislik
farkini ortadan kaldirmaktir. Ayni zamanda Tirkiye’nin {iye olmasi i¢in goriismelerin
yapildig1 ve tarama siirecinin basladigi Avrupa Birligi (AB) acgisindan da bdlgeler arasi
gelismislik farkinin azaltilmasi 6nem tagimaktadir. Bu nedenle kirsal kalkinmada AB
perspektifini de igeren ulusal ve giincel bir politikanin ortaya konulmasi gerekmektedir.
Ancak, saglikli, siirdiiriilebilir ve tutarli bir kirsal kalkinma politikasinin olusturulmast,
geemiste uygulandigi gibi sadece tarim politikalar ile kendiliginden olusan bir konu
olmaktan ¢ikarilarak, sosyo-ekonomik politikalarla uyumlu hale getirilmesi
gerekmektedir (DPT, 2006a, 9; Tolunay ve Akyol, 2006). DPT Ulusal Kirsal Kalkinma
Stratejisi raporunda vurgulandig gibi; “Tiirkiye’de bolgesel gelismiglik farkliliklarina
bagli olarak kirsal alanlarin karsilastigi sorunlar, sahip oldugu 6zellik ve potansiyeller
hem nitelik, hem de nicelik acisindan genis bir ¢esitlilik arz etmektedir. Bu nedenle,
kirsal alanlarin ¢esitliligini ve bolgelere gore farklilasan sartlarim1 g6z Oniinde
bulunduran bir yaklagim benimsenecek, uygulanacak tedbirlerin, yoresel ihtiyaglara
cevap verecek ve yoresel potansiyelleri harekete gecirecek sekilde onceliklendirilmesi
ve belirlenmesi gerekmektedir” (DPT, 2006b, 11).

DPT raporunda belirtilen onceliklerin saglanabilmesi icin iller arasindaki sosyo-
ekonomik farkliliklarin tespit edilmesi zorunludur. Bu farklilig1 gorebilmek igin kir ile
sehir yerlesmelerine ait verileri birbirinden ayri olarak degerlendirmek, gerekmektedir.
Bu nedenle caligmada sadece illere ait kirsal yerlesmelerin verileri dikkate alinarak,
bolgesel farkliliklar, illere gore kirsal 6l¢ekte analiz edilmektedir.

Arastirmada, 1997 Koy Envanteri’nden' alman kirsal yerlesmelere ait demografik,
sosyal ve ekonomik veriler kullamlmistir (TUIK, 2002), (Tablo 1). Bu verilerle,
“Hiyerarsik Kiimeleme Analizi” metoduna gore kirsal dlgekte illerin kendi aralarindaki
konumunun belirlenmesi hedeflenmistir. Bulunan sonuglara gore homojen il
kiimelerinin olusturulmasi ve iller arasindaki mevcut farkliliklarin gorsel olarak daha iyi
algilanmasi i¢in haritalar ¢izilmistir.

2. MATERYAL VE METOT

Hiyerarsik kiimeleme analizi yontemini kullanarak benzer 6zellige sahip objeleri veya
olaylar1 siniflandirmak miimkiindiir (Kog, 2001). Analize konu olan her obje, birbirine
benzeme ya da diger kiimelerden ayri olma egilimindedir. Bu analizde kiimeleri
olusturan iiyelerin (objelerin) hangileri olacagi dnceden bilinmemektedir. Bu nedenledir
ki kiimeleme analizinin ana hedefi, birbirinden farkli homojen kiimelerin olusturulmasi
veya belirlenmesidir.

Diger istatistik tekniklerinde oldugu gibi bu analizde de isleme baglamadan 6nce birgok
kararin 6nceden alinmasi gerekir. Kiimeleme hesaplamalari sirasinda hangi degiskenler
kullanilacaktir? Kullanilacak mesafe nasil olacak veya hangi metotla hesap edilecektir?

' 1997 Koy Envanteri; illere gore kir yerlesmelerine (yerlesim birimlerinin niifusu dikkate alinmadan
Bucak, Koy Belediyesi ve Koy statiisiindeki tiim yerlesim birimleri) ait genel bilgiler, tarimsal yapt,
ekonomik durum, altyapi, gevre ve sosyal durum verilerini igermektedir.
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Hangi kriterler kullanilarak, objeler kiimelere ayrilacaktir? Kag kiime olusturulacaktir?
Olusan kiimelerin yorumlanmasi nasil yapilacak ve bunun gegerliligi ne olacaktir? (Mc
Grew ve Monroe, 1993).

Kiimeleme analizinde kullanilan degigkenlerin se¢iminin iyi yapilmasi gerekmektedir.
Analiz i¢in dogru secilmeyen bir degisken yanlis sonuglarin ortaya ¢ikmasina neden
olur. Aym1 zamanda 6nemli degiskenler analiz digi birakilirsa da eksik ve yanlig
sonuglar elde edilebilir. Bundan dolay1 ¢alismada 1997 K&y Envanterindeki veriler
dikkatlice gozden gecirilerek, yonteme en uygun olanlari segilerek, istenilen formata
doniistiiriilerek kullanilmistir (Tablo 1).

Tablol. Arastirmada kullanilan illere ait sosyo-ekonomik degiskenler

. . 18- Calisan niifus oranm
Tablol. Arastirmada kullanilan illere ait sosyo-

ekonomik degiskenler

1- Ortalama hanehalk: bitytikliga

2- Tarim ve hayvancilik yapan hanehalki orani 19- igme ve kullanma suyu olmayan kdy orani

3- Tarim ve hayvancilik yapmayan hanehalki oran1 ~ 20- Aile planlamas1 yapan kdy sayist orani %

4- Fizyolojik niifus yogunlugu 21- Oliim orani

5- Sulu arazilerin toplam araziye orani 22- Bebek 6liim orant

6- Kuru arazilerin toplam araziye orani 23- Cocuk 6liimlerinin toplam doguma orani

7- Sulama yapan kdy orani 24- Anne dliimlerinin toplam doguma orani

8 Ciftlik giibresi kullanan hanehalki orani 25- Bosanma orani

9- Kimyevi giibre kullanan hanehalki orani 26- Yesil kart1 olanlarin orani

10- Ciftlik ve kimyevi giibre kullanan hanehalk1 27- Sosyal yardim kuruluslarindan yararlanan

orani kisilerin oran

11- Giibre kullanmayan hanehalki orani 28- On bin kisiye diisen saglik ocagi sayisi

12- flaglt miicadele yapan hanehalki oran 29- Gog alan kdy orant

13- Tlagh miicadele yapilan alan orani 30- Gog veren kdy orani

14- Biyolojik miicadele yapan hanehalki orani 31- ilk 6gretim caginda olup da okula
gitmeyenlerin orani

15- Biyolojik miicadele yapilan alan orani 32- Universite mezunu orani

16- Zirai miicadele yapan hanehalki orant 33- Toprakli ¢ift¢i hanehalki orant

17- Toprak tahlili yaptiran hanehalki orani 34- Topraksiz ¢ift¢i hanehalki orani

Bu analizde, kiimelerin olugmas: sirasinda birbirine yakinlik veya uzaklik (mesafe)
dikkate alinir. Kiimeleme analizinde uzaklik; objelerin veya olaylarin birbirine goére
konumlarmi ifade ederken, benzerlik ve yakinlik durumunu da gosterir (Johnston,1978).
Birbirine benzer objeler i¢in uzaklik 6lgiisii kiigiik, benzerlik 6l¢iisii yiiksek olur. Bu
kavramlar kiimeleme analizi i¢in ¢ok dnemlidir. Ciinkii kiimeler yakinliga bagli olarak
tesekkiil etmektedir. Analizler yapilirken, bir¢ok istatistiksel ¢aligmada oldugu gibi
uzaklik olgiisii olarak Kareli Oklid uzakligin ve Ward metodu kullanilmustir.
Degigkenlerin 6lgek seviyeleri, (6l¢ii birimleri) sonucu dogrudan etkilemektedir. Birim
farkliligindan kaynaklanan bu dezavantaji ortadan kaldirmak igin biitiin degiskenleri
standardize forma getirmek gerekir. Bu nedenle degerler “0” ile “1” arasinda
standardize edilmektedir.
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Kirsal 6lgekte iller arasinda benzerlik diizeylerini belirlemek i¢in standarize edilen
degiskenler aglomeratif hiyerarsik kiimeleme analizi kullanilarak, gruplandirilmistir. Bu
yontemde kiime her bir olay1r gruplandirarak isleme baslar ve gruplar asamali olarak
devam eder. Bu durum biiyiik bir kiime olusuncaya kadar siirer.

Kiime veya kiimelerin kombinasyonu sirasinda ise Ward metodu kullanilmistir. Ward
metodu kiime igerisinde homojenligi yakalamayi hedefleyen, en kiigiik varyansi
miimkiin kilmak i¢in tasarlanmigtir. Ward metodunun hedefi, kiimeyi olusturan ve
birbirine en ¢ok benzeyen iiyelerin bilgi kaybina ugramadan siniflandirilmasidir. Bu
metot grup ici kareler toplami veya hata kareler toplami olarak da tanimlanmaktadir. Bu
metotta hedef, bireysel degerlerin kullanilmasi yerine onlar1 ifade eden ortalama degerin
tercih edilmesidir. Ward, 1963 yilinda bu metodu, kareli Oklid uzaklig1 matrisini
kullanarak asagidaki formiille hesaplamigtir (Ward, 1963).

ESS=Yx - L(3xy (1
i=1 n -1

Burada, x; bireysel skorlari ifade etmektedir. Bu kiime i¢in hata kareler toplami
asagidaki formiille hesaplanir.

10

1 10
ESS(birgrup) = z xiz - E (Z xi )2 (2)
i=1

i=1
Burada,
ESS: hata kareler toplamini,
xi: bireysel skorlar1 gostermektedir.

Hiyerarsik kiimeleme sonuglarini gostermede dendrogram yontemi de kullanilmistir.
Dendrogram soldan saga 0-25 birim olarak Ol¢eklendirilmistir. Birimler arasindaki
mesafeler esittir. Dendrogramdaki yatay ¢izgiler mesafeyi, dikey cizgiler ise birlesen
kiimeleri gostermektedir. Olgek iizerinde kiimelerin birlesme noktalar1, hangi gruplarm
olustugunu gosterdigi gibi ayn1 zamanda aralarindaki mesafeyi de gostermektedir. Bu
aragtirmada bu yontemin uygulanmasi sonucunda iller 0-25 birim arasindaki
Olceklendirilmis mesafelerde gruplandirilmigtir.

3. BULGULAR

Bu ¢aligmada, Tiirkiye’de bolgesel farkliliklart kirsal 6lgekte belirlemek i¢in, Hiyerarsik
kiimeleme analizi uygulanmistir. Bu metotta kirsal 6zelligi birbirlerine en ¢ok benzeyen
iller ortaya ¢ikmakta ve kendi aralarinda gruplara ayrilmaktadir. Hiyerarsik kiimeleme
sonuglarini  gostermede kullanilan dendrogram incelendiginde; kullanilan sosyo-
ekonomik veriler bakimindan birbirine en ¢ok benzeyen iller 1 birimlik mesafede grup
olustururken, birbirine en az benzeyen iller 25 birimlik mesafede bir araya gelmektedir
(Sekil 1).

Dendrograma gore iller kendi aralarinda 1 birimlik mesafede 18 grup olusturmaktadir
(Tablo 2). illerin 80’ birbirleri arasinda bir grup olustururken, Tunceli kendine has
ozellikten dolay1 ilk asamada tek basina bir grup gibi goriilmektedir. Gruplari olusturan
iller haritada incelendiginde, genelde parcali bir gruplama olmakla beraber bazi illerin
belirli kiimelerde toplandigi goriilmektedir (Sekil 2). Tiirkiye’nin giineydogusunda
bulunan; Diyarbakir, Mardin, Sanlurfa ve Sirnak bir grup, dogu simirindaki; Kars,
Ardahan, Agri, Igdir ve Bitlis bir grup, Kuzeydogu Anadolu’da; Erzurum, Erzincan,
Sivas ve Glimiighane kendi aralarinda bir grup olusturmaktadir.
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Yeniden Olgeklendirilmis Birlesik Kiime Uzakliklar
C A = E (=) £ 10 iE z0 ZE
Label Fum b —————— o — o —— o S — +
Diyarbalkir 21
=i dir a7
Sanla Urfa =3
Sarnak 7=
Sidirc 55
Eatmar 7z
Hakkari 30
Birgsl 1z
Sinop 57
EBavburtc =1} I
EBartirn T
Ear= 326 —_
Ardalhan e —
Bitlis iz —
Igdax 76 oo
Agra 4 1
Mas 439
Pi=zme S53
Artwin =2
Fast smornu =27
Eolu 14
Harabiillk =1
Er=uraim zZ5
Climiishane =9
Er=zincan =z
Sivas p=3=]
Ela=id z3
WaT 55
Tuanc=1i (=g
Burdux ilc
Hairsshir 40
Cankara 1=
Eskigehir zZe
Haramsar il
Malatya a4
Tomgst =1
Coruam 1=
Hayserdi a8
Samsion £E
Tokat =0Q
Gdre=amn p=g =]
O du 5=z
Filis=s 73
Andzara &
Bilecik i1
Faraiklzales s
Honya 4z
=i == 45
Osmaniyve =0
Ealikesir ia
Canalitale 17
Ga=zi Lt e z7
Azsaray =]
Bt sl e a3z
TUsak =Y
Afvon 3
Isparca az
Hewsehir 50
Midde 51
Farklareli =3
Emasta =
Edirne zz
Bdayremar z
I=stanbual =4
Focaeli <21
Trab=z=on =1
Mazmce =21
Hahraman Maras 45
Bur=as i1s -
Sakarya Sa —
Zorgnal dalk (=3l —
Hat axy 31
Talowa iy
M=r=dir 93 —_
Mhadrla E 3= e
Antalya 7 sz
Adana 1 e
Agrdarn =] =
Tekirdad 1) ===
IT=mir =5 —
Deni=li Z0 —
|

Sekil 1. Hiyerarsik kiimeleme analizinde yeniden dl¢eklendirilmis birlesik kiime uzakhklar
(Hesaplamalarda SPSS 10 yazilimi kullamlmstir)
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Orta Karadeniz’de; Amasya disindaki diger iller ile i¢ Anadolu’nun baz illeri kendi
aralarinda birleserek, bir kiime meydana getirmektedir. Adana-Izmir hatti boyunca
Akdeniz kiyisindaki iller Denizli ve Tekirdag’1 da yanlarina alarak, birlesmektedir. Ege
Bélgesi’nin i¢ kesimlerindeki iller Giiney Marmara ve Trakya’daki bazi illeri, Ig
Anadolu’daki Aksaray, Nevsehir, Nigde’yi, Dogu Akdeniz’den Osmaniye, Giiney Dogu
Anadolu’dan Gaziantep ve Adiyaman’1, Orta Karadeniz’den Amasya’y1 da alarak, bir
kiime olusturmaktadir. Ankara, Kirikkale, Konya ve Bilecik bir grup olustururken,
Zonguldak, Sakarya, Diizce, Bursa ve Kahramanmaras ile Trabzon diger bir grubu
olusturmaktadir. Bati Karadeniz’de Kastamonu, Karabiik ve Bolu illeri, Artvin’i de
alarak bir kiime olustururken, Istanbul ile Kocaeli ayr1 bir kiime olusturmaktadir.
Tunceli ise tek basina bir kiime olarak goriilmektedir.

Tablo 2. Hiyerarsik kiimeleme analizine gore olusan kiimeler

Kiimeler ve Kiime Uyeligi

1 2 3 4 5 6 7 8 9
Diyarbakir ~ Siirt Sinop Kars Mus Artvin Erzurum Elazig  Tunceli
Mardin Batman Bayburt Ardahan  Rize Kastamonu  Giimiighane Van
Sanliurfa Hakkari  Bartin Bitlis Bolu Erzincan
Sirnak Bingol Igdir Karabiik Sivas

Agn
Kiimeler ve Kiime Uyeligi

10 11 12 13 14 15 16 17 18
Burdur Eskigehir Malatya Ankara Manisa Istanbul Trabzon Hatay = Mersin
Kirgehir Karaman Yozgat  Bilecik Osmaniye  Kocaeli Diizce Yalova Mugla
Cankirt Corum  Kirikkale Balikesir Kahramanmarag Antalya

Kayseri Konya Canakkale Bursa Adana
Samsun Gaziantep Sakarya Aydin
Tokat Aksaray Zonguldak Tekirdag
Giresun Kiitahya I[zmir
Ordu Usak Denizli
Kilis Afyon

Isparta

Nevsehir

Nigde

Kirklareli

Amasya

Edirne

Adiyaman

Dendrogramda, iki birimlik uzaklikta genelde birbirine komsu gruplar kendi aralarinda
birleserek, kiime sayist onbire diismektedir (Sekil 3). Giineydogu ve Dogu illerine ait
kiimeler, kendi aralarinda birlesmektedir. Dogu simirimizdaki il grubuna Karadeniz
kiyisindaki Sinop ve Bartin’da eklenmektedir. Akdeniz kiy1 kusagindaki iller, Dogu
Marmara illeri ile birlesmekte ve bu kiimeye Trabzon’da dahil olmaktadir. Ege ve
Trakya illerinin kiimesine baz1 I¢ Anadolu illeri de katilmaktadir. Kuzeydogu Anadolu
il kiimesi; Bati Karadeniz illerinden Kastamonu, Karabiik, Bolu ve Artvin ile
birlesmektedir.

Ucg birimlik uzaklikta kiime sayis1 dokuza diismektedir (Sekil 4). Ozellikle Ege ve I¢
Anadolu Bolgesi illeri ile Orta Karadeniz illeri birleserek, biiylik bir kiime
olusturmaktadir. Kuzey Dogu Anadolu kiimesine Mus ve Rize’de dahil olmaktadir.
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Kimeler

Sekil 2. Tiirkiye’de illerin kirsal dlcekte sosyo-ekonomik 6zelliklerine gore 18 kiimeye ayrilmasi
(Haritalar ArcGIS 9.1 yazilimu ile ¢izilmistir)
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Sekil 3. Tiirkiye’de illerin kirsal dlcekte sosyo-ekonomik 6zelliklerine gore 11 kiimeye ayrilmasi
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Sekil 4. Tiirkiye’de illerin kirsal 6lcekte sosyo-ekonomik 6zelliklerine gore 9 kiimeye ayrilmasi

Dort birimlik uzaklikta iller alt1 kiimeye ayrilmaktadir (Sekil 5). Dogu ve Giineydogu
Anadolu kiimesi birleserek, yirmi alti ilden olugan bir kiime meydana getirmektedir.
Doguda tek basina olan Tunceli, Van ve Elazig ile bir kiime olusturmaktadir. Diger
kiimelerde ise bir degisiklik olmamaktadir.

Bes birimlik uzaklikta Burdur, Kirsehir, Cankiri, Eskisehir ve Karaman, Ege ve I¢
Anadolu Bolgesi’ndeki illerle birleserek, kiime sayisi bese inmektedir (Sekil 6).

Alt1 birimlik uzaklikta dogu illerimizin tamanu bir kiime olusturmakta, Istanbul ve
Kocaeli’de Akdeniz kiimesi ile birleserek, kiime sayisi iige inmektedir (Sekil 7). Adeta
Tiirkiye illeri Dogu Anadolu, I¢ Anadolu ve Kiyi illeri olmak iizere ii¢ biiyiik kiimeye
ayrilmaktadir. Burada dikkat ¢eken bir durum Bati1 Karadeniz illerinden Sinop, Bartin,
Kastamonu, Bolu ve Karabiik’iin dogu illeri ile birlesmesidir.

Onbir birimlik uzaklikta Akdeniz kiy1 kiimesi ile Ege ve I¢ Anadolu grubu birlesmekte
ve iller dogu ve bati olarak iki kiimeye ayrilmaktadir (Sekil 8). Daha sonra yirmi bes
birimlik uzaklikta bu iki kiime birleserek, illerin tamam biitiinliik olusturmakta ve
biiyiik bir kiime meydana gelmektedir.
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Sekil 5. Tiirkiye’de illerin kirsal dlcekte sosyo-ekonomik ozelliklerine gore 6 kiimeye ayrilmasi
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Sekil 6. Tiirkiye’de illerin kirsal élcekte sosyo-ekonomik 6zelliklerine gore S kiimeye ayrilmasi
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Sekil 7. Tiirkiye’de illerin kirsal dl¢ekte sosyo-ekonomik 6zelliklerine gore 3 kiimeye ayrilmasi
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Sekil 8. Tiirkiye’de illerin kirsal dl¢ekte sosyo-ekonomik ozelliklerine gore 2 kiimeye ayrilmasi
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Bulunan sonuglar degerlendirildiginde, Sanliurfa-Rize hattinin dogusundaki Giineydogu
ve Dogu illeri arasinda sosyo-ekonomik agidan bir benzerlik goriilmektedir. Bu kiimeye
Bati Karadeniz illerinden; Sinop, Kastamonu, Bartin, Karabiik ve Bolu’da
eklenmektedir.

Aglomeratif ¢izelgede ise sosyo-ekonomik degiskenlere bagl katsayilara gore birbirine
en ¢ok benzeyen iller eslesmistir (Tablo 3). Bu metodun sonuglarina gore, birbirine en
¢ok benzeyen iller 1. basamakta Diyarbakir ve Mardin (0,00) iken, birbirine en az
benzeyen iller 80. basamakta Adana ile Agr1’dir (5,233) (Tablo 3).

Tablo 3. Aglomeratif cizelge (kiime degerleri il numaralarim gostermektedir)

Sira Kiime 1 Kiime 2 Benzerlik Sira Kiime 1 Kime2 1l Benzerlik
Il numaras1 Il numarasi Katsay1 11 numarasi numarasi Katsay1
1 21 47 0,000 41 8 14 0,243
2 33 48 0,000 42 46 61 0,256
3 7 33 0,001 43 15 18 0,269
4 45 80 0,002 44 21 73 0,282
5 10 17 0,003 45 16 67 0,297
6 43 64 0,004 46 31 77 0,314
7 44 66 0,006 47 26 70 0,332
8 5 22 0,009 48 4 13 0,351
9 50 51 0,011 49 6 42 0,372
10 56 72 0,014 50 24 25 0,393
11 3 32 0,017 51 2 39 0,418
12 34 41 0,020 52 28 79 0,443
13 8 37 0,023 53 57 74 0,471
14 27 68 0,026 54 2 3 0,498
15 6 11 0,030 55 49 53 0,530
16 55 60 0,035 56 30 56 0,562
17 25 29 0,040 57 1 9 0,597
18 13 76 0,046 58 4 36 0,633
19 14 78 0,051 59 2 10 0,673
20 9 59 0,057 60 19 28 0,714
21 19 38 0,062 61 16 46 0,757
22 1 7 0,068 62 12 30 0,800
23 61 81 0,074 63 23 65 0,847
24 9 35 0,081 64 2 6 0,909
25 24 58 0,088 65 1 31 0,973
26 16 54 0,096 66 15 26 1,046
27 6 71 0,103 67 12 21 1,119
28 15 40 0,111 68 8 24 1,192
29 19 44 0,119 69 4 57 1,273
30 3 43 0,126 70 1 16 1,374
31 36 75 0,135 71 8 49 1,497
32 28 55 0,143 72 2 19 1,636
33 39 50 0,152 73 4 8 1,837
34 10 27 0,161 74 23 62 2,061
35 21 63 0,172 75 4 12 2,287
36 2 5 0,182 76 2 15 2,531
37 57 69 0,193 77 1 34 2,835
38 9 20 0,205 78 4 23 3,147
39 10 45 0,218 79 1 2 3,794
40 28 52 0,230 80 1 4 5,233
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4. TARTISMA VE SONUC

Hiyerarsik kiimeleme analizinde iller birbirine yakinliklarina gore bir birimlik uzaklikta
on sekiz kiimeye ayrilmaktadir. Tiirkiye’nin seksen ili olusan kiimelerden herhangi
birine dahil olurken, Tunceli tek basina bir kiime olusturmaktadir. Iki birimlik uzaklikta
Bati Anadolu’nun pargali durumu bazi kiimelerin bir araya gelmesiyle nispeten
azalmaktadir. Dort birimlik uzaklikta agirlikli olarak Dogu ve Giineydogu’daki kiimeler
bir araya gelmektedir. Bu uzaklikta Van, Elazig ve Tunceli illeri bu kiimeden
ayrilmaktadir. Alt1 birimlik uzaklikta Istanbul ve Kocaeli, Akdeniz kiy1 kiimesi ile, Van,
Elaz1g ve Tunceli Dogu Anadolu kiimesi ile birleserek kiime sayisi iige diigmektedir.
Daha sonra bu kiimelerin arasindaki benzerlik farki ortaya ¢ikmakta ve on birimlik
mesafeye kadar kiimeler birlesmemekte ve ancak onbirinci mesafede Akdeniz kiyi
kiimesi ile Ege ve I¢ Anadolu kiimesi birleserek, Bati Anadolu kiimesini
olusturmaktadir. Bu birlesmenin ancak onbir birimlik mesafede gergeklesmesi, kiy1
illeri ile I¢ bolgelerdeki iller arasinda benzerligin az oldugunu gostermektedir. Onbirinci
mesafede olusan Bati Anadolu ve Dogu Anadolu kiimesi ancak yirmi bes birimlik
mesafede birleserek, bir kiime olugmaktadir. Bu durum, bati ile dogu illerine ait kirsal
alanlarin  sosyo-ekonomik 6zellikler bakimindan birbirine benzemediklerini ortaya
koymaktadir

Ayn1 zamanda illerin kir ve kent 6zellikleri beraber degerlendirildiginde (Karabulut vd.,
2004) ortaya c¢ikan iller arasi sosyo-ekonomik gelismislik diizeyi, kir 6l¢eginde daha
farkli izlenmektedir. Karabulut vd, (2004) tarafindan yapilan calismada Istanbul,
Ankara ve Izmir diger illerle ancak 11 birimlik uzaklikta birlesirken, kirsal 6zelliklere
gore bu ayrilik goriilmemekte ve bu iller bir birimlik mesafede diger illerle kiime
olusturmaktadir. Diger bir ifade ile sanayi ve ticaret merkezi durumundaki bir ¢ok ilin
kirsal anlamda ayni gelismiglik kategorisine dahil olmadig1 gozlenmektedir.

Tiirkiye’deki iller kir ve kent 6zellikleri bakimindan beraber degerlendirildiginde, genel
olarak Zonguldak-Gaziantep hatt1 boyunca iki kiimeye ayrilirken (Karabulut vd., 2004),
sadece kirsal oOzelliklerine gore degerlendirildiginde Sanliurfa-Rize hattindan
ayrilmaktadir. Bu farkli ayrilmanin nedeni olarak sosyo-ekonomik bakimindan, Bat1 ve
Orta Anadolu’daki kirsal yerlesmelerin, bagli bulunduklari ilin sehir merkezlerine
paralel olarak gelismemesi gosterilebilir.

Aglomeratif cizelgeye gore, birbirine en yakin iller Diyarbakir-Mardin (0,00) ile
Mersin-Mugla’dir (0,00) (Tablo 4). Birbirleriyle eslesen bu iller benzer cografi
ozelliklere sahip olduklarindan dolayi, kirsal oOlgekte ¢ok benzer sosyo-ekonomik
ozellikler gostermektedir.

Tablo 4 . Aglomeratif cizelgeye gore birbirine en yakin iller
Kiime 1 (iller)  Kiime 2 (iller)  Benzerlik katsay1st

1 Diyarbakir Mardin 0,000
2 Mersin Mugla 0,000
3 Antalya Mersin 0,001
4 Manisa Osmaniye 0,002
5 Balikesir Canakkale 0,003
6 Kiitahya Usak 0,004
7 Malatya Yozgat 0,006
8 Amasya Edirne 0,009
9 Nevsehir Nigde 0,011
10 Siirt Batman 0,014
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Genel olarak Tiirkiye’nin Giineydogu Anadolu, Dogu Anadolu, Bati Anadolu, Ig
Anadolu, Akdeniz ve Orta Karadeniz kiyi illeri bir biitlinliik igerisinde birlegsmektedir.
Sonug olarak, illerin kir ve kent 6zellikleri beraber degerlendirildiginde ortaya cikan
iller arast sosyo-ekonomik gelismislik farki, kir Olgeginde ¢ok daha farklilik
gostermektedir. Ozellikle sanayi ve ticaret merkezi durumundaki bir ¢ok ilin kirsal
anlamda ayni1 gelismislik kategorisine dahil olmadig1 gézlenmektedir.

Hiyerarsik kiimeleme analizi yontemiyle ortaya ¢ikarilan bu sonug, kirsal dlgekte sosyo-
ekonomik farkliliklarin var oldugunu gostermektedir. Bu caligma, kirsal yerlesmelerin
sosyal, ekonomik, altyapt ve kiiltiirel bakimdan mevcut durumu konusunda bir
degerlendirme imkanm1 vermektedir. Bu sonuglardan hareketle bélgeler veya iller
Olceginde gerceklestirilecek kirsal yatirimlar, uygulanacak tesvik politikalar1 ve her
tiirli planlama i¢in uygun bir 6rnek olusturabilir. Aym1 zamanda kirsal yerlesmelerin,
Ozellikle de tarim kesiminin sorunlarin1 ¢dzmeye yonelik planlarin hangi Olcekte
(smurlar dahilinde) yapilacagina, illerin kirsal Slgekte plan bolge smirlarinin nasil
olusturulacagina karar verilmesinde yardime1 olabilir.
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THE ANALYSES OF REGIONAL
DIFFERENCES AT RURAL SCALE IN
TURKEY

ABSTRACT

Socio-economic differences between urban and rural areas are one of the
important problems in Turkey. Population characteristics, natural
resources, technologic developments, social and cultural structure must be
considered during decision making processes and during any kind of
policy making activities about rural areas for sustainable development. To
achieve this goal, it is critical to determine socio-economic structure of
the rural settlements. In this study, several socio-economic variables,
which were obtained from TURKSTAT, were used to determine groups of
provinces which represent similar rural characteristics by using
hierarchical cluster analysis technique. The analyses were supported with
dendrogram and agglomerative schedule. According to Ward method,
Turkey has divided into eighteen groups in terms of rural socio-economic
similarities. Initial results showed that neighboring provinces represent
great similarity, but several other provinces, which are located at different
geographical regions, also showed similar characteristics with each other.
These findings represent contrast with the results of comparison of urban
and rural characteristics together for Turkish provinces. Consequently, it
can be said that the results of this study indicate that most of the rural
areas are similar and differences are not significant in Turkey.

Key Words: Regional Differences, Hierarchical Cluster Analyses,
Rural Characteristics.
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