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His§E SENEDI FIYATLARI VE MAKRO EKONOMIK
DEGISKENLER ARASINDAKI ESBUTUNLESME VE
NEDENSELLIK

Omer YILMAZ(?*
Bener GUNGOB; )
Vedat KAYA"™

Ozet

Bu makalenin amaci hisse senedi fiyatlari ile baz1 makro ekonomik degiskenler
arasinda bir iliski olup olmadigini tespit etmektir. 1990: 01-2003: 12 doénemini
kapsayan analizlerde, Istanbul Menkul Kiymetler Borsasi endeksi, tiiketici fiyat
endeksi, para arzi, faiz orani, doviz kuru, dis ticaret dengesi ve sanayi iiretim
endeksi degiskenlerine yer verilmistir. Caligmada kullanilan en kii¢iik kareler
tahmin yoOntemi, Johansen-Juselius esbiitiinlesme testi, Granger Nedensellik
testi ve VEC modelinden elde edilen varyans ayrimlastirma sonuglari, hisse
senedi fiyatt ile makro ekonomik degiskenlerden bazilari arasinda uzun
doénemli bir iliskinin var oldugunu gdstermistir.

L. Giris

Son yillarda ekonomi ve finans literatiiriinde en fazla tartisilan konulardan biri
de, hisse senedi fiyatlarinin makroekonomik degiskenlerle olan iliskisidir.
1980 ve 1990’11 yillarda basta ABD olmak {izere pek ¢ok Avrupa iilkesinde ve
Japonya’da hisse senedi fiyatlarinda umulmadik bir dalgalanma goriilmiistiir.
Bir¢cok arastirmaci bu dalgalanmalarin makro ekonomik faktorlerden
kaynaklanabilecegini ifade etmistir. Bunun {izerine para arzi, enflasyon, faiz
orani, endiistriyel tiretim, gayri safi milli hasila, dis ticaret dengesi, déviz kuru
ve petrol fiyatlar1 gibi makroekonomik degiskenlerle hisse senedi fiyatlar
arasindaki iligki incelenmistir. Zamanla konuyla ilgili yaklagimlar ve bunun
bir devamu olarak da sonuglar degismistir. Oyle ki hisse senedi fiyatlaridaki
bu dalgalanmalarin nedeninin makro ekonomik faktorlerden ziyade spekiilatif
hareketler oldugunu ifade eden goriisler ortaya ¢ikmistir (Binswanger, 1999,
2004; Shiller, 2000). Biitiin bu degerlendirmelere ragmen hisse senedi
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fiyatlariyla makroekonomik degiskenler arasindaki iligski, 1970’li yillardan
giiniimiize kadar ekonomi ve finans literatiiriinde tartisilmaya devam etmis, bu
konuda yapilan ¢alismalardaki geligkili sonuglar, konunun giincel kalmasinda
onemli bir rol oynamigstir.

Hisse senedi degerlemesinde en yaygin olarak kullanilan model,
simdiki deger veya iskonto edilmis nakit akimlar1 modelidir. Modelde, hisse
senedi fiyat1 (Py), gelecekte beklenen kar paylarinin simdiki degeri (D) ve K
siiresince elde tutulan hisse senedinin beklenen nihai fyatinin (Puk)
toplamindan olugmaktadir. R ise, risksiz faiz orani ve risk priminin toplami
olan beklenen verim oranini (1skonto orani) ifade etmektedir.

i K
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Hisse senedi fiyatlar1 ve makroekonomik degiskenlerle arasindaki
iliskinin ¢ikis noktasi, hisse senedi degerlemesinde Onemli yeri olan kéar
paylarinin ve iskonto oranmin reel ekonomik degiskenlerden énemli 6lgiide
etkilenmesidir. Bu konuda Leroy ve Porter (1981), Shiller (1981) ve Flannery,
M.J. ve A.A. Protopapadakis (2002), yaptiklar1 ¢alismada, makroekonomik
degiskenlerin, iskonto edilmis nakit akim modelinde, hisse senetlerinin i¢sel
degerini belirleyen iskonto oranmni ve firmanin nakit yaratma yetenegini
degistirdigini ifade etmiglerdir.

Calisma bes boliimden olusmaktadir. Tkinci béliimde konuyla ilgili kisa
ve basit bir literatiir 6zeti yer almaktadir. Uciincii boliimde arastirmada
kullanilan yontem ve veriler tanitilmakta, dordiincli boliim uygulama sonucu
ulagilan bulgular1 i¢ermektedir. Calisma sonu¢ ve degerlendirmelerin yer
aldig1 besinci bdliimle son bulmaktadir.

IL Literatiir Ozeti

Son zamanlarda makro ekonomik degiskenler ve ulusal menkul kiymetler
piyasas1 arasindaki iligkilere odaklanan c¢aligmalar ekonomi ve finans
literatiiriiniin en O6nemli ¢aligmalar1 haline gelmistir. Bu baglamda, bir¢cok
makro ekonomik degisken ele alinmis olmakla beraber, para arzi, enflasyon,
faiz orani, doviz kuru, dis ticaret dengesi ve sanayi liretim endeksi literatiirde
en fazla kullanilan degiskenler olmuslardir.

a) Para Arz1 ve Hisse Senedi Fiyatlar1 Arasindaki iliski

Para arz1 ile hisse senedi piyasasi arasindaki iligkilerin incelenmesi Palmer
(1970) ve Spirinkel (1971)’e dayanmaktadir. Yazarlar para arzindaki bir
degisimin hisse senedi fiyatlarin etkiledigini tespit etmislerdir. Daha sonra Ho
(1983), Smirlock ve Yawitz (1985), Cook ve Hahn (1988), Fung ve Lie
(1990), Malliaris ve Urrutia (1991), Fosback (1991), Abdullah ve Hayworth
(1993), Lin (1993), Fitzpatrick (1994), Alexakis vd. (1996) ve Thorbecke



Hisse Senedi Fiyatlar1 ve Makro Ekonomik
Degiskenler Arasindaki Egbiitiinlesme ve Nedensellik 3

(1997) yaptiklan ¢alismalarinda benzer sonuglara ulagsmislardir. Bu konudaki
genel kani para arzindaki artiglarin hisse senedi fiyatlarinda artiglara neden
oldugu yoniindedir. Para arzindaki degismeler, genel ekonomi iizerindeki
dolaysiz etkilerinden dolayi, dncelikle, finansal piyasalar1 etkilemektedir. Para
arzindaki artis oran1 yiiksek ise, kredi olarak bor¢ verilebilecek para
miktarindaki fazlaliktan dolay1 piyasa faiz oranlar diisecektir. Ayrica, para
arzindaki yiiksek artig orami firmalarin faaliyetlerinde artis ve ekonomik
bliylimeye neden olarak, hisse esnedi fiyatlarii artiric1 rol oynayacaktir
(Durukan, 1999).

Diger yandan Cooper (1974) ve Rozeff (1974) ise ¢aligmalarinda para
arz1 ile hisse senedi fiyatlar1 arasindaki iliskiyle ilgili olarak hisse senedi
fiyatlarinin para arzinin nedeni oldugu y6niinde bulgulara ulagmislardir. Daha
sonra James vd. (1985) VARMA modeli kullandiklar1 c¢aligmalarinda ve
Thornton (1993) tarafindan Ingiltere i¢in yapilan calismada elde edilen
bulgularda diger iki ¢aligmay1 destekler niteliktedir.

Bunlarin yan1 sira Lee (1992), Rigobon ve Sack (2001), Durham (2003)
gibi bir takim yazarlar ise para arzi ile hisse senedi fiyatlar arasinda herhangi
bir nedensellik iligkisine rastlamazlarken, Kwon ve Shin (1999) Kore
ekonomisi i¢in yaptiklar1 ¢aligmalarinda bu iki degisken arasinda karsilikli bir
nedensellik iligkisinin oldugunu vurgulamiglardir.

Caligmada, para arzi Olgiitii olarak Abdullah ve Hayworth (1993),
Fitzpatrick (1994), Alexakis vd. (1996)’nin para arzi tanimlarina uygun
sekilde, dar anlamda para arz1 olarak tanimlanan M1 kullanilmustir.

b) Enflasyon ve Hisse Senedi Fiyatlar1 Arasindaki iliski
Menkul kiymet piyasalarinda yatirimcilarin enflasyona karsi korunmalari
oldukca 6nem tasimaktadir. Ozellikle Tiirkiye gibi yiiksek enflasyonun
yasandig: iilkelerde bu degiskenin hisse senedi fiyatlan iizerindeki etkisinin
arastirilmasi gerekir.

Bu konuda yapilan aragtirmalarin bazilar1 s6z konusu iki degisken
arasinda negatif, bazilar1 ise pozitif iliski oldugunu iddia etmislerdir.

Enflasyon ve hisse senedi getirileri arasindaki negatif korelasyon
aciklamasi ilk olarak Fama (1981) tarafindan ileri siiriilmiis, ardindan Kaul
(1987) tarafindan genisletilmistir. Literatiirde ‘vekalet etkisi’ olarak bilinen bu
hipotez, negatif korelasyonun, enflasyon ve gelecekteki liretim biiyilimesi
arasindaki negatif korelasyona bagli olarak ortaya c¢iktigini iddia etmektedir.
Hisse senedi fiyatlar1 firmalarin gelecekteki kazang potansiyellerini
yansittigindan, enflasyon oranindaki artis sebebiyle tahmin edilen ekonomik
¢okiis, hisse senedi fiyatlarin1 ve dolayisiyla hisse senedi getirilerini
diislirecektir. Fama’nin bu goriisleri, Lee (1992)’nin Granger nedensellik
testini kullandig1 ¢aligmasinda, LeRoy (1984)’un dinamik varlik fiyatlama
modelini  kullandigi  c¢alismasinda ve Marshall (1992) tarafindan
desteklenmistir.
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Bazi aragtirmacilar, enflasyon ve getiri arasinda ortaya ¢ikan negatif
korelasyonun, enflasyon donemlerinde yatirimcilarin, hisse senetlerinden faiz
getiren diger varliklara yonelmelerinin bir sonucu olarak goriirler. Modigliani
ve Cohn (1979), para illizyonu sebebiyle yatirimcilarin yatirimlarini
degerlendirirken yanlig bir sekilde nominal 1skonto oranimi kullandiklarini
ifade etmiglerdir. Bu konuda Mascaro ve Meltzer (1993), enflasyon
belirsizliginin enflasyon diizeyiyle pozitif iliskili oldugunu ve enflasyondaki
belirsizligindeki artigin paraya olan talebi artirarak hisse senetlerine olan
talebi azaltacagini soylemislerdir. Feldstein (1980) ve Feldstein ve Summers
(1979), enflasyondaki beklenmeyen artigin, duran varliklar i¢in ayrilan
amortismanlardan saglanan vergi kalkaninin reel degerini azaltmasi sebebiyle
hisse senedi degerini diisiirecegini ifade etmislerdir.

Negatif iligki tartigmalarina karsin, Kessel (1956) firmalarin net
borglanici olmalari durumunda, enflasyon oranindaki artiglarin firmalarin
hisse senedi degerini artiracagini iddia etmistir. Kessel’in pozitif korelasyon
iddias1 Fosback (1991), Abdullah ve Hayworth (1993) ve Graham (1996)
tarafindan desteklenmistir. Yazarlar, bu konuyla ilgili olarak Fisher’in
gorislerinin gegerliligini vurgulamislardir. Onlara gore, enflasyon ve hisse
senedi fiyatlar1 arasinda gozlenen negatif iliski, yatirnmcilarin enflasyondan
korunmak amaciyla hisse senedine yatirim yaptiklari mantifina dayanan
Fisher’in goriisleriyle ¢eligmektedir (Chopin ve Zhong, 2000).

¢) Faiz Oranlan ve Hisse Senedi Fiyatlar1 Arasindaki iliski

Gecmiste yapilan c¢aligmalar, faiz oranlarindaki degisimin hisse senedi
getirileri lizerinde 6nemli bir etkisinin oldugunu gostermislerdir. Faiz oranlari
yalnizca hisse senedi degerini degil, 6nemli bir alternatif yatirim araci olan
tahvillerin de degerini de degistirerek hisse senetlerine olan talebi de
etkilemektedir.

Faiz oranlarindaki degisim, hisse senedi fiyatlarin1 iki sekilde
etkilemektedir. Bunlardan ilki, firmalarin nakit akimlarim1 kapitalize etmekte
kullandiklar1 orani etkilemesiyle, ikincisi ise firmalarin gelecekteki nakit akim
beklentilerini degistirmesiyle ortaya ¢ikmaktadir. Merkez bankalarinin iskonto
ve hedef faiz oranlari, enflasyon oraninin gelecekteki yonii hakkinda bir isaret
olarak piyasa istirakgileri tarafindan dikkatle izlenirler.

Cook ve Hahn (1988) ve Smirlock ve Yawitz (1985), faiz oranlarindaki
diisiistin iyi, yiikseligin ise kotii sinyal verdigini, kisa donemde ilan etkisinin
(announcement effect) orandaki artigla negatif, orandaki azalisla pozitif yonde
oldugu konusunda kanitlar sunmuslardir. Kisa siireli hisse senedi getirilerini
konu alan bu caligmalir, faiz oranlarindaki degisikligin finansal piyasalarda
ilan etkisi yarattigini ve tepkinin ¢ok hizli oldugunu gostermistir. Bununla
beraber, Jensen ve Johnson (1995), hisse senedi piyasalarinda uzun siireli
performansin Fed iskonto oraniyla iliskili oldugunu ortaya koymuslardir.
Yazarlar ayrica, iskonto oraninin diisilisiinii takiben hisse senedi getirilerinin,
oranin diigiisiinii takiben ortaya ¢ikan getiri hareketlerinden daha yiiksek ve
daha istikrarli olduklarini iddia etmislerdir.
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Konuyu yatirim yapilan firmalarin varlik ve yiikiimliilikleri agisindan
ele alan Saunders ve Yourougou (1990), hisse senedi getiri farkliliklarinin bir
kismmin firmalarin  belirli varlik ve yiikiimliiliiklerinin faiz oranina
duyarliigiyla agiklandigini ifade etmislerdir. Caligmada, reel varliklara
(endiistriyel firma hisseleri) dayanan hisse senetlerinin, parasal varliklara
(finansal kurum hisseleri) dayanan hisse senetlerine gore faiz oranlarindaki
beklenmeyen degisimlere kars1 daha az duyarli olduklarin1 ortaya
koymuglardir.

d) Doviz Kuru ve Hisse Senedi Fiyatlar1 Arasindaki iliski

Sirket kazanglarinin 6nemli 0lgiide para degerindeki dalgalanmalardan
etkilendigi inancina bagli olarak, doviz kurlar hisse senedi fiyatlarinin
analizinde siklikla kullanilmaktadir.

Bu konuda ilk yapilan c¢aligmalarda hisse senedi fiyatlarinin kur
dalgalanmalarina kars1 tepkileri konusunda genel bir kalip bulunamamistir.
Bunun sebebi, doviz kurlarinin nadiren hareketlendigi Bretton Woods
donemindeki sabit kur rejimine bagli olabilir. Bununla birlikte, doviz
kurlarinin hisse senedi fiyatlari1 da igine alacak sekilde ulusal fiyatlan
etkilemesindeki rolii, baslica para birimlerinin degerinin 1973 yilinin baginda
dalgali kur rejiminden sonra degismesiyle ve oOzellikle yakin ge¢miste
1980’lerde dolarin hi¢ goriilmemis bir dalgalanma gostermesiyle oldukga
artmistir. Ayrica, diinya ticaretindeki ve sermaye hareketlerindeki onemli
diizeydeki artiglar, para degerini, isletme karliliginin ve hisse senedi
fiyatlarinin en 6nemli belirleyicisi haline getirmistir. Bu gelismeler, doviz
kuru-hisse senedi fiyati iligkisi iizerindeki ilginin de artmasini saglamustir
(Kim, 2003).

Bu konuda oOnceden yapilan c¢alismalarda bir fikir birligine
varilamamistir. Ornegin, Aggarwal (1981) ve Solnik (1987) hisse senedi
fiyatlar1 ve doviz kuru degisimleri arasinda pozitif bir iliski bulmusken,
Soenen ve Hennigar (1988) negatif bir iligki bulmustur.

Aggarwal (1981), 1974-1978 donemindeki aylik ABD hisse senedi
fiyat verileri ve efektif doviz kurlarin1 kullanmigtir. Basit regresyon
sonuclarma dayali olarak vardigi sonuglar, hisse senedi fiyatlariyla doviz
kurlarinin pozitif iliskili oldugu ve iligskinin uzun dénemle karsilagtirildiginda
kisa donemde daha giiclii oldugunu gostermistir.

Solnik (1987), doviz kuru, faiz oranlar1 ve enflasyon beklentisindeki
degisimler gibi birka¢ degiskenin hisse senedi fiyatlarina etkisini arastirmustir.
Caligmada, dokuz piyasanin (ABD, Japonya, Almanya, Ingiltere, Fransa,
Kanada, Hollanda, isvigre ve Belgika) aylik verileri kullanilmistir. Yazar,
caligmasinda kur degisikliklerinin ABD harig, diger tiim iilkelerde hisse
senedi fiyatlarim pozitif olarak etkiledigi sonucuna varmistir.
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Soenen ve Hennigar (1988), calismada 1980-1986 donemindeki aylik
hisse senedi fiyatlarim1 ve doviz kurlarini kullanmiglardir. Calismada, ABD
dolarinin degeri ve hisse senedi fiyatlar1 arasinda giiglii bir negatif iliski
oldugu goriilmiistiir. Bununla beraber, s6z konusu iligki, farkli bir dénem i¢in
analiz edildiginde, revaliiasyonun hisse senedi fiyatlar iizerinde istatistiksel
acidan anlaml1 ve negatif etkisi oldugu gozlenmistir.

Konuyu Tiirkiye agisindan ele alan Rittenberg (1993), doviz kuru ve
fiyat seviyesi degisimi arasindaki iliskileri incelemek i¢in Granger nedensellik
testini kullanmigtir. Nedensellik iliskileri, gecikme uzunluklarina oldukga
duyarli  oldugundan, aragtirmaci optimal gecikme  uzunlugunun
belirlenmesinde ii¢ farkli yontem kullanmistir (tesadiifi se¢im metodu, Hsiao
metodu ve Kunst ve Marin’in SMAR modeli). Caligmada, tiim sartlarda
nedenselligin, fiyat diizeyindeki degisimden kur degisimine dogru oldugu
tespit edilmistir.

e) iktisadi Faaliyetler ve Hisse Senedi Fiyatlar1 Arasindaki iliski
Literatiirde iktisadi faaliyetler ile hisse senedi fiyatlar1 arasinda bir iligkinin
varlig: ifade edilmekle birlikte, bu iliskinin yo6niiyle ilgili tam bir goriis birligi
yoktur. Mahdavi ve Sohrabian (1991) iktisadi faaliyetlerin en uygun
gostergelerinden biri olan GSMH’nin hisse senedi fiyatlarin trendini takip
ettigini ifade etmislerdir. Abdullah ve Hayworth (1993) ise ekonomik
faaliyetlerin firma kazanglar1 {izerindeki etkisinden dolayi, hisse senedi
fiyatlarin1 etkiledigini ifade etmiglerdir. Fama (1990), Shwert (1990),
Abdullah ve Hayworth (1993), Fitzpatrick (1994), Chatrath vd. (1996) ve
Zhao (1999) calismalarinda iktisadi faaliyetlerin Olgiisii olarak GSMH
degiskenini kullanmis olmalarina ragmen, Kwon ve Shin (1999), Nasseh ve
Strauss (2000) ve Binswanger (2004) ise sanayi {retim endeksini
kullanmiglardir. Aylik GSMH verileri bulunmadigindan, calismamizda
iktisadi faaliyetlerin bir Olgilisii olarak sanayi {iiretim endeksi degiskeni
kullanilmustir.

f) Dis Ticaret Dengesi ve Hisse Senedi Fiyatlar1 Arasindaki iliski

Dis ticaret dengesi ile hisse senedi fiyatlar1 arasindaki iligki literatiirde ¢ok
fazla aragtirilmamasma ragmen gerek ekonominin disa agiklifi gerekse
calismada kullanilan diger degiskenlerle dolayl iliskisi nedeniyle calismaya
dahil edilmistir. Kwon ve Shin (1999) Kore ekonomisi i¢in ger¢eklestirdikleri
caligmalarinda 6zellikle dis ticaret dengesi ve doviz kuru arasindaki karsilikli
nedensellik iliskisine vurguda bulunmuslardir.

II1. Yontem ve Veriler

Caligmada hisse senedi fiyat1 ve makro ekonomik degiskenler arasindaki iligki
bir yandan en kiiciik kareler (EKK) yontemiyle sinanmakta, diger yandan da
bu degiskenler arasindaki karsilikli iligkilerin irdelendigi bir Vector Error
Correction (VEC) modeli sunulmaktadir. VEC modeli, Engle ve Granger
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(1987) tarafindan Vector Autoregression (VAR) modelde kullanilan
degiskenler arasinda es-biitlinlesmenin, diger bir ifadeyle degiskenler arasinda
uzun dénemli bir iliskinin olmasi durumu ig¢in teklif edilmistir. Bir VEC
model agagidaki gibi ifade edilebilir:

Axi= o+ B(L) Axy; +d'(ee1) + 1y (D)

Burada;
Ax; =n x t boyutundaki degiskenler vektori,

o =n %1 boyutundaki sabit vektori,

B(L) = n X n boyutundaki polinom gecikme islemcisinin
matrisi
d'=n x1 boyutundaki sabit vektori,
€1 = n Xt hata diizeltme terimi vektorii,
n¢=n xt boyutundaki artiklar vektoriidiir.

Calismada hisse senedi fiyatt ve makro ekonomik degiskenler
arasindaki iliskinin yOniinii arastirmak amaciyla ‘Granger Nedensellik
Sinamas1’ yapilmistir. Bu test ilk kez Granger (1969) tarafindan literatiire
kazandirilmigtir. Daha sonra Hamilton (1994) bu testi gelistirmistir. Granger
nedenselliginde x ve y gibi iki degisken arasindaki iligkinin yonii arastirilir.
Sayet mevcut y degeri, x degiskeninin simdiki degerinden ¢ok, gecmis
degerleri ile daha iyi tahmin edilebiliyorsa, x degiskeninden y degiskenine
dogru Granger nedenselliginin varligindan bahsedilir (Charemza and
Deadman, 1993). Nedensellik sinamasi, ayn1 zamanda VAR modellemesinde
degiskenlerin siralamasinda da biiyiik 6nem arz eder. Degiskenler arasindaki
iligkilerde, en gii¢lii etkileyici olan, buna karsilik en az etkilenen degisken en
dissal kabul edilir; en fazla etkilenen, buna karsilik en az etkileyen degiskenler
ise igsel kabul edilir.

Calisma 1990:01-2003:12 donemi Tiirkiye ekonomisi verilerini
kapsamaktadir. Caligmada kullanilan aylhik veriler T. C. Merkez Bankasi
Elektronik Veri Dagitim Sistemi (EVDS)’nden elde edilmistir. Caligmanin
uygulama sonuglart Eviews 3.0 paket programindan elde edilmistir.
Kullanilan degiskenlerin adlar1 ve simgeleri su sekildedir. IMKBE: Istanbul
Menkul Kiymetler Borsast Endeksi, TUFE: Tiiketici Fiyat Endeksi, SUE:
Sanayi Uretim Endeksi, M1: Para Arzi, FO: Faiz Oram, DK: Déviz Kuru
(ABD Dolar1 Cinsinden), DTD: Dig Ticaret Dengesi.

IV. Bulgular

Zaman serisi verileriyle caligilirken serilerin duragan olmamasi kuvvetle
muhtemeldir. Duragan olmayan verilerle olusturulan modellerde ise sahte
regresyon ile karsilasma olasiligi bityiiktiir. Dolayisiyla, tahmin sonuglarinin
da sahte bir iliskiyi yansitmasi sz konusu olabilmektedir. Serilerin seviye
degerlerinde duragan olmadiginin belirlenmesi durumunda, farklar1 alinarak
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duragan hale getirilebilirler. Boylece, sahte regresyon problemi giderilerek,
daha saglikli sonuglara ulasmak miimkiin olmaktadir (MacKinnon, 1991).

Calismada oOncelikle degiskenlerin  duraganliklar1  incelenmistir.
Kullanilan zaman serilerinin duragan olup olmadiklarinin test edilmesinde
Augmented Dickey-Fuller (ADF) birim kok testi kullanilmustir. Birim kok
testinde siire¢ isletilirken Oncelikle sabitli trendlide sinama yapilir; burada
duraganlik elde edilmis ise sabitli ve sabitsiz sinama siirecine gegilmeksizin
bu degerler esas alinir (Enders, 1995).

Tablo 1 Genisletilmis Dickey-Fuller birim kok test sonuglarimi
gostermektedir. Buna gére DTD, FO, SUE ve M1 seviye degerlerinde, DK,
IMKBE ve TUFE ise 1. fark degerlerinde duragan ¢ikmuslardir.

Tablo 1: ADF Birim Kok Test Stnamasi”

<. Seviye Degeri 1. Fark Degeri
Degiskenler Sabitli ve trendli | Sabitli ve trendli
DK -1.797(1) 7.792(1)®
DTD -3.4412)® -
FO -4.700(2)® -
IMKBE -1.711(0) 14.816(0)®
SUE -19.440(0)® -
TUFE 0.502(0) -5.623(0)®
M1 -3.271(6) -
Kritik a=%1 -4.015 -4.015
Degerler b=%>5 -3.437 -3.437
=%10 -3.143 -3.143

* Parantez igerisindeki rakamlar uygun gecikme uzunluklari olup Akaike Bilgi Kriteri ve Schwartz
Bayesian Kriteri esas alinarak elde edilmislerdir.

Tablo 2, IMKBE degiskeni ile se¢ilmis makro ekonomik degiskenler
arasindaki en kiiciik kareler (EKK) tahminlerini gostermektedir. Buna gore
IMKBE degiskeni ile DK, TUFE, FO, DTD ve MI degiskenlerinin
kosturuldugu regresyonlarda katsayilar anlamli iken, IMKBE ile SUE
kosturuldugu regresyonda katsay1 anlamsiz ¢iknmustir. Yani DK, TUFE ve M1
degiskenlerindeki bir degisim IMKBE degiskenini pozitif ve anlamli bir
sekilde etkilemekte iken, FO ve DTD degiskenlerindeki bir degisim ise
IMKBE degiskenini negatif ve anlamli bir sekilde etkilemektedir. SUE
degiskeni ise IMKBE degiskenini etkilememektedir.
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Tablo 2: IMKBE ve Diger Makro Ekonomik Degiskenler Arasindaki
EKK Tahminleri

Degisken Cifti Model Tahmin Sonucu R? DW F

; IMKBE = 981.2946 + 0.0079 DK .
IMKBE - DK 1(3.4762) (19.8019)* 0.7026 0.1685 392.1158

; - IMKBE = 1055.0170 + 0.0388 TUFE .
IMKBE - TUFE 1(3.8429) (20.2952)* 0.7128 0.1624 411.8955

. IMKBE = 5914.373 — 25.3620 FO .
IMKBE - FO £(5.9147) (1. T24d) e 00176 | 0.0620 | 2.9736
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Tablo 3’e gore yapilan ikili es-biitiinlesmelerde IMKBE ile TUFE, FO
ve SUE degiskenleri arasinda es-biitiinlesme iliskisine rastlanmisken, IMKBE
ile DK, DTD ve M1 degiskenleri arasinda herhangi bir es-biitliinlesme
iliskisine rastlanmamustir. Buna gore TUFE, FO ve SUE degiskenleri ile
IMKBE degiskeni arasinda uzun dénemli bir iliskinin varligindan séz
edilebilir.

Tablo 4: Coklu iliskileri Dikkate Alan Johansen-Juselius Es-Biitiinlesme

; IMKBE = 1920.410 — 2.5997 DTD «
IMKBE - DTD £(23388) (-3.3768)* 0.0643 0.0838 11.4029

; IMKBE = 1968.760 + 0.00001 M1 .
IMKBE - M1 £(4.3689) (8.2853)% 0.2926 0.5508 68.6468

; - IMKBE =4339.391 + 3.0999 SUE
IMKBE - SUE £(10.4533) (0.0639) 0.00002 | 0.0468 0.0041

Testi
Sifir Alternatif Olabilirlik %5 Kritik %1 Kritik

Hipotezi | Hipotez Oram Deger Deger

r=0 r=1 258.1459% 94.25 103.18
r<1 r=2 148.8039* 68.52 76.07
r<2 r=3 72.8711% 47.21 54.46
r<3 r=4 35.0843%* 29.68 35.65
r<4 r=>5 12.6425 15.41 20.04
r<s r=6 1.5073 3.76 6.65

Not: *= %1, **= %5 ve ***= %10 6nem diizeyinde anlamlilif1 géstermektedir.

Calismanin bu asamasinda degiskenler arasinda uzun doénemli bir
iliskinin olup olmadigi Johansen-Juselius es-biitiinlesme testi kullanilarak
aragtinnlmistir. Calismada kullanilan degiskenler farkli dereceden biitiinlesik
olduklarindan bu yontem ‘Engle-Granger Iki Asamali Es-Biitiinlesme Testi’ne
tercih edilmistir. Johansen-Juselius es-biitiinlesme testi énce IMKBE ile olan
ikili iliskileri aragtirmak igin tek tek daha sonrada biitiin degiskenlerin toplu
iligkisini arastirmak i¢in toplu olarak yapilmigtir. Tablo 3 ikili iligkileri
dikkate alan es-biitiinlesme test sonuglarini gostermektedir.

Tablo 3: ikili iliskileri Dikkate Alan Johansen-Juselius Es-Biitiinlesme

Testi
Degisken Sifir Alternatif - %>5 Kritik %1 Kritik

éiiti Hipotezi Hipotez Olabilirlik Oram Deger Deger
DK(2) r=o r=1 9.4728 15.41 20.04
IMKBE(1) r<i r=2 1.2192 3.76 6.65
TUFE(Q3) r=o r=1 22.3108* 15.41 20.04
IMKBE(1) r<1 r=2 6.1511%* 3.76 6.65
FO(2) r=o r=1 24.0919* 15.41 20.04
IMKBE(1) r<1 r=2 0.0117 3.76 6.65
DTD(2) r=o r=1 13.6548 15.41 20.04
IMKBE(1) | r<1 r=2 0.1591 3.76 6.65
MI(5) r=o r=1 12.6518 15.41 20.04
IMKBE(1) | r<1 r=2 0.0515 3 6.65
SUE(4) r=o r=1 75.9577* 15.41 20.04
IMKBE(1) r<1 r=2 0.2405 3.76 6.65

Not: *= %1 onem diizeyinde ve **= %5 oOnem diizeyinde anlamlilifn gostermektedir. Parantez
icerisindeki rakamlar uygun gecikme uzunluklari olup Akaike Bilgi Kriteri ve Schwartz Bayesian
Kriteri esas alinarak elde edilmiglerdir.

Not: *= %] 6nem diizeyinde ve **= %5 6nem diizeyinde anlamlilig1 gostermektedir.

Tablo 4 ise, ¢oklu iligkilerin ele alindigi Johansen-Juselius es-
biitiinlesme test sonuglarin1 gostermektedir. Buna gore degiskenler arasinda
dort adet es-biitiinlesme vektorii bulunmaktadir. Yani ¢alismaya dahil edilen
degiskenlerin tamami agisindan uzun doénemli bir iligki vardir. Dolayisiyla
degiskenler arasinda en azindan tek yonlii bir iliski beklenmelidir (Gujarati,
1995).

Tablo 5, IMKBE degiskeni ile alti makro ekonomik degisken arasindaki
Granger Nedensellik sinamas1 sonuglarmni gostermektedir. Buna gére IMKBE
ile DK ve M1 degiskenleri arasinda ¢ift yonlii bir nedensellik bulunmaktadir.
Yani IMKBE degiskenindeki bir degisim DK ve MI1 degiskenlerini
etkilemekte iken, bu iki degiskendeki bir degisim ise IMKBE degiskenini
etkilemektedir. Bunun yam sira TUFE ve FO degiskenleri ile IMKBE
degiskeni arasinda ise TUFE ve FO’mindan IMKBE’ye dogru tek yénlii bir
nedensellik iliskisi bulunmaktadir. Yani TUFE ve FO degiskenlerindeki bir
degisim IMKBE degiskenini degistirmekte iken, IMKBE degiskeni bu iki
degiskeni etkileyememektedir. SUE ve DTD degiskenleri ile IMKBE
degiskeni arasinda ise herhangi bir nedensellik iliskisi mevcut degildir.
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Tablo 5: VEC Modelinden Elde Edilen Granger Nedensellik Test
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Tablo 6: IMKBE Degiskeninin VEC Modelinden Elde Edilen Varyans
Ayrimlastirmasi (%)

Dénem | IMKBE FO DK M1 TUFE DTD SUE
1 100.000 | 0.0000 0.0000 0.0000 | 0.0000 | 0.0000 | 0.0000
4 90.1983 | 2.2793 0.6982 0.6603 | 5.8919 | 0.0157 | 0.2563
8 81.5128 | 9.0281 0.3702 1.0891 | 7.5347 | 0.1562 | 0.1527

12 77.7276 | 11.7772 0.2540 1.0366 7.9390 1.1462 | 0.1195

16 76.3154 | 12.5199 0.2058 0.9623 8.1281 1.7748 | 0.0938

20 75.7239 | 12.6215 0.1859 0.9132 8.3278 2.1514 | 0.0764

24 75.4085 | 12.5174 0.1836 0.8818 8.5358 2.4086 | 0.0644

Sinamasi

Degiskenler Nedg‘:;filihgm F Istatistigi Olasihk

IMKBE - DK(2) - 19.2182* 0.0000
DK - IMKBE(1) - 3.4397%* 0.0346
IMKBE - TUFE(3) - 1.3514 0.2601
TUFE - IMKBE(1) > 5.4807* 0.0014
IMKBE - SUE(4) - 0.5722 0.6832
SUE - IMKBE(1) - 0.6674 0.6156
IMKBE - FO(2) - 0.0986 0.9062
FO - IMKBE(1) - 7.3731% 0.0009
IMKBE - M1(5) - 3.0167* 0.0128
M1 - IMKBE(1) N 3.9065* 0.0024
IMKBE - DTD(2) - 1.7558 0.1763
DTD - IMKBE(1) - 1.9564 0.1450

anlamli oldugunu gostermektedir. Parantez igerisindeki rakamlar uygun gecikme uzunluklar1 olup
Akaike Bilgi Kriteri ve Schwartz Bayesian Kriteri esas alinarak elde edilmislerdir.

Tablo 6 IMKBE degiskeninin varyans ayrimlastirma sonuglarimi
gostermektedir. Varyans ayrimlastirma, toplam degisimin yiizde kaginin her
bir degisken tarafindan agiklandigin1 gostermektedir. Varyans ayrimlastirma,
her bir degiskenin Ongdrii hata varyansim1 degiskenlerin her birine
paylagtirarak soklarin degiskenler tizerindeki etkilerini oransal olarak 6lgmede
kullamlir. Buna gore, IMKBE degiskeni en fazla kendi soklarindan, daha
sonrada swrastyla FO, TUFE, DTD, M1, DK ve SUE degiskenlerinden
etkilenmektedir. IMKBE degiskenini dénem basi itibariyle tamamen kendi
soklar1 belirlemekte iken, 24. aymn sonunda bu oran %75’e gerilemektedir. FO
degiskeni 4. aydan itibaren etkisini gdstermekte ve bu oran dénem sonunda
yaklagik %13’e yiikselmektedir. TUFE degiskeni 4. ayda IMKB degiskenini
yaklagik %6 oraninda etkilemekte iken, bu oran 24. ayda %9’a
yiikselmektedir. ~ DTD degiskeni giderek artan bir yiizdeyle etkisini
gostermekte, ancak rakam %2 seviyelerini ge¢memektedir. Diger
degiskenlerden M1’in etkisi ise %1’lerde kalmaktadir. DK ve SUE
degiskenlerinin etkileri ise yok denecek kadar azdir.

V. Sonug¢

Bu c¢alismanin amaci hisse senedi fiyatlarnnt ve bazi makro ekonomik
degiskenler arasindaki iliskileri arastirmaktir. Degiskenler arasindaki bu
iligkileri aragtirmak amaciyla en kiigiik kareler tahmin yontemi, Johansen-
Juselius es-biitiinlesme testi, Granger Nedensellik testi ve VEC modeli
kullanmlmigtir. EKK tahmin sonuglarina gore hisse senedi fiyatlar ile tiiketici
fiyat indeksi, doviz kuru, faiz orani, para arzi ve dis ticaret dengesi
degiskenleri arasinda anlamli iligkiler bulunmugken, sanayi iiretim endeksi ile
herhangi bir anlamli iligkiye rastlanmamustir.

Johansen-Juselius es-biitiinlesme testi ile, hisse senedi fiyatlar ile
makro ekonomik degiskenler arasindaki uzun dénemli iligkiler, hem iki
degiskenli hem de c¢ok degiskenli olarak aragtirillmistir. Buna gore, hisse
senedi fiyati ile tiiketici fiyat indeksi, faiz oran1 ve sanayi iretim endeksi
degiskenleri arasinda uzun dénemli bir iliski bulunmustur. Cok degiskenli
iligkilerin arastirildig1 Johansen-Juselius es-biitiinlesme testinde de, dort adet
es-biitlinlesme vektoriiniin  oldugu gorillmiistir. Bu sonuglar, degiskenler
arasinda tek yonliide olsa bir nedensellik iligkisinin olabilecegini gostermistir.

Degisken ciftleri arasindaki nedensellik iligkileri Granger Nedensellik
testi ile stnanmis ve su bulgulara ulagilmigtir: hisse seni fiyatlar ile para arzi
ve doviz kuru degigkenleri arasinda karsilikli bir nedensellik vardir. Hisse
senedi fiyatlan ile tiiketici fiyat indeksi ve faiz oran1 degiskenleri arasinda ise
tek yonlil ve bu iki degiskenin hisse senedi fiyatlarinin nedeni oldugu seklinde
bir Granger Nedensellik iligkisi bulunmustur. Diger iki makro ekonomik
degisken olan dis ticaret dengesi ve sanayi liretim endeksi ile hisse senedi
fiyatlar1 arasinda herhangi bir nedensellik iliskisi bulunamamaistir.

VEC modelden elde edilen hisse senedi fiyatlar1 varyans ayrimlagtirma
sonuglara gore hisse senedi fiyatlar1 en fazla kendi soklarindan, daha sonra
sirastyla faiz orani, tliketici fiyat endeksi, dis ticaret dengesi, para arzi, doviz
kuru ve sanayi {iretim endeksi degiskenlerinin soklarindan etkilenmektedir.

Sonug olarak, en kiigiik kareler yontemi tahminleri, Johansen-Juselius
es-biitlinlesme test sonuglari, Granger Nedensellik testi ve VEC modelden
elde edilen varyans ayrimlagtirma sonuglari, 6rek donemde Tiirkiye
ekonomisi i¢in hisse senedi fiyatlar1 ile makro ekonomik degiskenler arasinda,
farkli derecelerde de olsa, bir iliskinin varligim1 gdstermektedir.
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BiINOMIAL MODEL VE TRINOMIiAL MODELIN
YAKINSAKLIK DAVRANISLARININ
KARSILASTIRILMASI

Mehmet HORASANLI

Ozet

Amerikan tipi opsiyonlar vadesinden Once herhangi bir tarihte
kullanilabilme olasiligr ile Avrupa tipi opsiyonlardan farklilik
gostermektedir. Genel olarak, Amerikan tipi opsiyon larin fiyatlamasinda
kullanilan bir kapali form ¢dzlim bulunmamaktadir. Bu durumda, binomial
ve trinomial model gibi niimerik teknikler kullanilarak opsiyonun fiyat:
icin yaklagik ¢ozliimlerin elde edilmesi miimkiimdiir. Fakat bu modeller
yaklagim hatasin1 da beraberinde getirmektedir. Her iki model de Black &
Scholes fiyatina yakinsama ozelligi gosterdiginden, Black & Scholes
kismi tiirevli diferansiyel denkleminin ¢oziimiine alternatif olarak
kullanilabilmektedir. Bu ¢alismada, her iki model igin yakinsaklik
kriterleri ortaya konurken, her iki modelin Black & Scholes fiyatina
yakinsama davraniglar karsilastirilarak ~ modellerin etkinligi
tartigilmaktadir.

I. Giris

1973 yilinda Journal of Political Economy dergisinde Fischer Black ve Myron
Scholes tarafindan (Black ve Scholes, 1973) temettii 6demesi olmayan Avrupa
tipi opsiyonlarin fiyatlanmasi iizerine eserin yayinlanmasi ve bunu takip eden
siiregte Robert Merton’in opsiyon fiyatlama teorisi lizerine ¢aligmasinin, Bell
Journal of Economics and Management dergisinde (Merton,1973) yer almasi
ile birlikte finansal tiirevler piyasasi hizli bir bicimde gelismistir. Finansal
tirevler piyasasmnin hizli gelisimine baghh olarak finans diinyas1 da
karmasiklik, kapsamlilik ve derinlik anlaminda hizli bir gelisim gostermistir.
Gergeklestirilen kontratlarin biiylikliigii, alim-satim islemlerini gergeklestiren
uzmanlarin egitim geg¢misi ve finansal modellemede kullanilan matematik
teknikler ile ayn1 hizda artmistir. (Wilmott, 1998) Ve bugiin finans diinyasinda
finans ve ekonomi bilgisi kadar, kapsamli bir matematik bilgisi de gerekli
olmaktadir.
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Yontemler Anabilim Dali, Avcilar, Istanbul.
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Bu c¢alismada, her iki model i¢in yakisaklik kriterleri ortaya konurken,
her iki modelin Black & Scholes fiyatina yakinsama davranislar
karsilastirilarak modellerin etkinligi tartisiilmaktadir. Bir sonraki boliimde,
Black & Scholes kismi tiirevli diferansiyel denkleminin olusturulmasi
aciklanirken, analitik ve nilimerik ¢oOziimde ortaya c¢ikan farkliliklara
deginilmektedir. Ugiincii ve dordiincii béliimde, tiirev iiriiniin fiyatlandiriimasi
amactyla kismi tiirevli diferansiyel denklemin c¢oziimiinde kullanilan iki
niimerik yaklasim olan binomial ve trinomial model agiklanmaktadir. Besinci
boliimde her iki niimerik yaklagimin etkinligi, teorik fiyata yakinsama hizlar
gbdzoniline alnarak karsilagtirilmaktadir. Altinci bolimde ise elde edilen
bulgular arbitraj olanaklari agisindan incelenmekte ve modeller arasi
farklilasmadan yatirimcilarin ne sekilde etkilenecegi belirtilerek c¢alisma
sonlandirilmaktadir.

I1. Black and Scholes Modeli

Black & Scholes kismi tiirevli diferansiyel denkleminin elde edilmesinde,
Black & Scholes tarafindan gergeklestirilen ilk varsayim, opsiyona konu
varligin yani hisse senedinin fiyat hareketleri iizerinedir. Black & Scholes, W;
bir boyutlu Brownian hareket olmak iizere hisse senedinin log-normal bir
siire¢ takip ettigini varsaymaktadir. (Le'R ve ceR+ sabit ve belirli sayilar)

dS, =pS,dt+0S,dW, )

Black & Scholes modelinin anlagilabilmesi i¢in saglam bir matematik
gegmisinin yani sira basit bir anlayisin da varolmasi gerekmektedir.
(C=F(Set)) Kisacast alim opsiyonunun degerinin sézlesmeye konu menkul
kiymet ve zamana bagl oldugu aciktir. Ito’nun lemmasi kullanilarak her iki
degiskene gore tiirevlerin alimmasi ile birlikte asagida verilen stokastik
diferansiyel denklem elde edilir.

2
dC, =%dt+£dst +1a—z(dst)2 )
ot 8, 2 0"

(©)

esitligi ile verilen hisse senedi fiyat siirecinin (2) ile verilen stokastik
diferansiyel denklemde yerine yazilmasi, trend ve difiizyon terimlerinin
ayrilmas: ile birlikte, stokastik diferansiyel denklem daha agik bir forma
doniismiis olmaktadir.
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oF oF 1 0°F
dC, =—-dt +a—St(pStdt + cStth)+§g(uStdt +6S,dW, )2
2
=~ F gt (s dt + 05,dwW, )+ 1 2 F2 52S%dt
ot oS, 2 08!

+ —

oF oF 10%F
= _+Mst_ 2
ot oS, 20S:

c%8? jdt +0S,dW, 3)

Black & Scholes tarafindan ortaya konan ikinci onemli anlayis ise
riskten bagimsiz, 6zel bir portfoy olusturulmasidir. Ekonomide riskten
bagimsiz bir diger varlik, yani risksiz faiz oranmin olmasi sebebiyle, arbitraji
engellemek amaciyla, her iki varlik da ayni getiri oranima sahip olmalidir.
(p=r) Risksiz faiz oranmin getirisi belirsizlik igermediginden, bir adi
diferansiyel denklem olarak ifade edilebilir.

dF = rFdt “)

Arbitraj yoksun fiyatlama argiimanlarinin kullanilmasi ile her iki
menkul kiymetin getiri oranlarinin esitlenmesi saglanabilir. Getiri oranlarinin
esitlenmesi, her iki denklemin trend fonksiyonlarimin, diger bir ifadeyle, ‘dt’
teriminin katsayilarinin esitlenmesi ile saglanmaktadir.

—+rS, —+ 5
ot S, 208S:

2
oF o OF 10°F

2
OF g OF [ 1OF aco_r

®)

+1S, — 5
ot 0S, 208

c®S?—-rF=0

Yukarida verilen sistem, Black & Scholes kismi tiirevli diferansiyel
denklemi olarak adlandirilmaktadir. ‘Kismi’ sézciigii, C fonksiyonunun farkli
degiskenlere gore tiirevinin alinmasindan kaynaklanmaktadir. So6zii edilen
kismi tiirevli diferansiyel denklem, sozlesmeye konu menkul kiymetteki
degisiklige, kisacas1t S degiskenine bagli olarak ¢ok sayida ¢oziime sahiptir
(Hull, 2003). C fonksiyonu igin sistemin ¢oziilmesi Cauchy problemi olarak
adlandirilir. Matematiksel olarak, kismi tiirevli diferansiyel denklemlerin en
stk kullanilani, yani 1s1 veya difiizyon denklemi olarak adlandirilir (Wilmott,
1998). Opsiyon fiyatlar1 belirli varsayimlar altinda, her bir farkli sinir kosulu
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i¢cin Cauchy probleminin ¢oziimleri olarak elde edilebilir. Cauchy probleminin
acik bir analitik ¢6zlim belirtmemesi halinde, niimerik ¢6ziim yaklasimlarina
bagvurulabilir (Korn ve Korn, 2000). Asagida verilen Black & Scholes
opsiyon fiyatlama formiilii, kismi tiirevli diferansiyel denklemin ¢6ziimii olan
C; fonksiyonunu, yani N(.) standart normal degiskenler i¢in kiimiilatif olasilik
fonksiyonu olmak iizere temettii 6demesi yapmayan Avrupa tipi opsiyonlarin
primlerini hesaplamada kullaniimaktadir.

C(S,,t)=SN(d,)- Keir(Tit)N(dz ) (6)

0 - In(?(t)+(ri;c52 T —1)

olmak lizere

oVvT -t

Yukarida verilen formiil siirekli-zamanli bir c¢ergevede alim
opsiyonlarinin hesaplanmasinda kullanilabilir. Karliliklarina gore opsyonlar
karda opsiyon, zararda opsiyon ve basabas opsiyon olarak iice ayrilir. Bir alim
opsiyonu vadeye kadar siirenin sonunda, spot fiyatin kullanim fiyatindan
biiylik olmasi halinde (S>K) karda opsiyon olarak adlandirilirken, spot fiyatin
kullanim fiyatindan daha diisik bir deger almasi halinde (S<K) zararda
opsiyon olarak adlandirilmaktadir. Ancak, formiiliin elde edilmesinde
kullanilan karmagik teknikler ve modelin uygulanmasinda kullanilan zorluklar
dikkate alindiginda, daha basit bir yaklagim olan binomial model de ¢6ziim
icin bir alternatif olugturabilir (Cox ve digerleri, 1979).

III. Opsiyon Fiyatlamada Binomial Model

Cox, Ross ve Rubinstein modeli kismi tiirevli diferansiyel denklemin analitik
olarak ¢oOziilmesi yerine, niimerik yaklagimlara dayanmaktadir. Binomial
model tarafindan izlenen prosediir, hisse senedi fiyatinin sonlu sayida zaman
araligl iceren kesikli zamanli bir siire¢ takip ettiginin varsayilmasidir.
Opsiyonun omrii (T-t), n adet esit zaman araligina boliinmektedir (At=T-t/n).
Bununla birlikte her bir esit zaman araliginin sonunda (t=j.At , j=0,1,...,n ),
hisse senedi getiri oranm1 p olasilik ile u ve 1-p olasilik ile d gibi iki farkli
degerden bir tanesini alabilmektedir. Bu durumda hisse senedi fiyatinin
dénem baginda S olmasi halinde, fiyat donem sonunda uS ve dS degerlerinden
bir tanesini alacaktir.
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Grafik 1: Tek Donemli Binomial Model Agac Yapisi

uS
p

1_p ds

Her bir zaman aralif1 i¢in I, bir art1 risksiz faiz orani olmak {izere

d < < U kosulunun saglanmas: gerekmektedir. Bu esitsizlik, hisse senedi ve
risksiz faiz oranmin birbiri tarafindan domine edilmemesini, baska bir deyisle
arbitraj yoksun fiyatlamayi1 saglamaktadir. Opsiyon fiyatinin elde edilmesinde
Black & Scholes tarafindan kullanilan arbitraj yoksun yaklasim ve riskten
bagimsiz taklit portfdy arglimanlari binomial modelde de karsimiza
¢ikmaktadir.

Riskten bagimsiz taklit portfoy A sayida hisse senedi ve B miktarda
risksiz varliga yatirilan nakitten olusmaktadir. Olusturulan bu 6zel portfoyiin,
donem sonundaki degeri asagida verilen bigimde olacaktir.

Grafik 2: Riskten Bagimsiz Portfoyiin Grafik Gosterimi

C,=AuS+rB
C=AS+B

1.p AC,=AdS+/B

Arbitraj yoksun yaklasim kisitlar1 altinda, A ve B degerleri uygun bir
bicimde elde edilmelidir. Arbitraj imkanin1 yok edebilmek i¢in her bir adimda
opsiyonun degeri, olusturulan 6zel portfoyiin degeri ile ayni1 olmalidir. Bu
kosul, A ve B degerlerinin asagida verilen bi¢imde segilmesini zorunlu kilar.

_C.-C, 5 1(qu—dCuj .

~S(u-d) “fl u-d
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(7) esitlikleri ile hesaplanan A ve B degerlerinin kullanimi ile
olusturulan portfdy, riskten korunma portfoyii olarak adlandirilir. Arbitraj
imkan1 var olmamasi halinde alim opsiyonunun degeri,C, riskten korunma
portfoyiiniin degerine esit olmalidir, AS+B.

1(r-d u-r
C=<||—|C —C 8
fKu—dj ”J{u—dj d} ®

Bu hesaplama piyasalarin risk notr olmasi halinde varliklarin ne sekilde
fiyatlandirilacagmin altim1 ¢izmektedir. Parantez icerisinde yer alan ifadelerin
toplamlart bir olmakla birlikte, her biri kesin olarak pozitiftir. Bu nedenle goz
Online alinan alim opsiyonunun degeri, yatirimcilarin riske Kkarsi
tutumlarindan bagimsizdir. Binomial model, yatirimcinin riske karsi tutumu
ne olursa olsun, ¢ok getiriyi daha az getiriye tercih edecegini varsaymaktadir
ve bu nedenle riske karsi tutumlari ne olursa olsun tiim yatirimcilar risksiz
arbitraj olanaklarini kovalamaktadirlar. Alim opsiyonunun degeri, risk notr bir

diinyada, beklentilerin risk nétr olasihk q=(f—d)/(u—d) altinda

indirgenmesi sonucu hesaplanmaktadir. Elde edilen esitlik asagida
verilmektedir.

1
C=;hCu+U—mCJ ©)

Cox, Ross ve Rubinstein yaklasimi ile Black & Scholes diferansiyel
denklemine yakinsayabilmek i¢in p ve q olasiliklari ile u ve d oranlar1 At—0
kosulu gergeklesecek bigimde segilmelidir. At—0 kosulu gbéz Oniinde
bulunduruldugu takdirde aga¢ yapist geometrik Brownian harekete
yakinsayacaktir. Bu yakinsama, binomial modelde belirli bir zaman araligi
igerisindeki donem sayisinin sonsuz arttirilmasi ile elde edilebilir. Belirli bir
zaman araligindaki dénem sayisinin arttirilmasi, At degerinin sifira yakin
degerler almasina sebep olacaktir. Yukarida yer alan yaklagimlar kullanilarak,
agac yapisi cok donemli hale doniistiiriilebilir.
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Grafik 3: Cok Donemli Binomial Model Agac Yapisi

u’s
u’s
u’s u’dS
u u?dsS
s < uds U2d’S
d ud?S
d?s uds
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Her bir dénem sonunda, bir onceki periyotta ¢oziimlenene benzer bir
problem karsimiza g¢ikmaktadir. Bu durumda, benzer bir riskten korunma
yaklagimi ve risk notr olasiliklar kullanilarak, aga¢ yapismin ilerleyen
nodlarinda opsiyonun aldig1 degerler hesaplanabilir.

1
u :?(qCuu +(1_q)Cud) (10)

1
Cq =§(qCud +(1-q)Cy) (11)

(10) ve (11) esitlikleri kullanilarak opsiyonun degeri C, ve Cq4 terimleri
cinsinden ifade edilebilir. Bu nedenle, geriye doniik hesaplama ile iki dénemli
agagc yapisi i¢in opsiyonun degeri agsagida verilen bigimde elde edilir.

1 1
Cu = ?(qCu +(1_q)Cd): f_z(qZCuu +2q(1 _q)Cud +(1_q)2Cdd) (12)

Vadeye kadar siirenin sonuna kadar, n adet basamak i¢in ayn1 yaklagim
ve geriye doniik hesaplama teknigi kullanilarak opsiyonun degerinin elde
edilmesi miimkiindiir. Bu durumda n doénem icin hesaplanan opsiyon
fiyatlama formiilii agsagidaki gibidir.

1( & n! . : .
C=— q'(1-q)™! max(O,qu”‘JS—K)] (13)
r (%: B
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Bu durumda n—oo kosulu saglanarak, baska bir ifadeyle, belirli bir
zaman araliginda donem sayisinin sinirsiz arttirilmasi ile geometrik Brownian
harekete yakinsama elde edilebilir. Cox, Ross ve Rubinstein yaklasimi goz
oniline alindiginda, alim opsiyonunun karda olmasi gerekliligi, yani kullanim
noktasi geldiginde alicisina, menkul kiymeti piyasa fiyatindan daha avantajh
bir fiyattan alma hakki tanimasi s6z konusudur.

Opsiyonun n adet donem sonunda karda olabilmesi i¢in hisse senedinin
agac dallar tizerinde yapmasi gereken minimum yukari hareket sayisinin a ile
gosterilmesi ve ' =(U/r)q déniisiimii ile birlikte, (13) esitligi asagida
verilen forma doniismiis olur.

czs{iﬂ(n”—ij)! (1- }——[Z q'(1-a)™1 a4

j=a J* JaJ

j<a igin,
max(0,u’d"’S-K)=0,
j=a igin,

max(0,u’d" S —K) =u'd" 'S -K

Bu doniisiim ile birlikte binomial opsiyon fiyatlama formiilii elde edilir.
®(a;n;q) ifadesi ile n deneme sayisi, q ve 1-q olasiliklar olmak iizere a
noktasinda hesaplanan binomial dagilim fonksiyonu tanimlanmaktadir.

C=S cD(a;n;q’)—g ®(a;n;q) (15)
r

(15) esitligi ile elde edilen binomial opsiyon fiyatlama formiilii (6) ile
verilen Black & Scholes opsiyon fiyatlama formiiliine benzerligi ile dikkat
¢ekmektedir. Belirli bir zaman araligindaki dénem sayisinin arttirilmasi ile
birlikte, diger parametreler sabit kalirken, binomial dagilim normal dagilima
doniismektedir.

IV. Opsiyon Fiyatlamada Trinomial Model

Uygulamada getirdigi kolayliklar nedeniyle binomial model siklikla tercih
edilse de daha karmasik opsiyon problemlerinin ¢éziimiinde kullanilabilecek
esneklige sahip degildir (Figlewski ve Gao, 1999). Trinomial model, hisse
senedi fiyat hareketlerinin modellenmesinde ve opsiyonlarmn degerinin
niimerik  olarak elde edilmesinde binomial model gibi siklikla
kullanilmaktadir. Trinomial model (Boyle, 1986) binomial modelden farkli
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olarak, hisse senedi fiyatlarinin her bir adimda iki yerine ii¢ farkli deger
alabilmesi noktasinda istiinliik saglamaktadir. Bu nedenle de hisse senedi
fiyat hareketlerini daha iyi modellemektedir.

Trinomial modelde, her bir esit zaman araliZinin sonunda hisse senedi
getiri oraninin p, olasilik ile u, pg olasilik ile d oldugu veya pm (Pm=1-pu-pa)
olasilik ile sabit kaldig1 varsayilmaktadir. Bu nedenle, hisse senedi fiyatinin
donem basinda S olmasi1 halinde fiyat, déonem sonunda uS, dS ve S
degerlerinden bir tanesini alacaktir.

Grafik 4: Tek Donemli Trinomial Model Agac Yapisi

P uS
S b S
Py ds

Adindan da anlasilacag: iizere trinomial model, binomial model ile
benzer bir yaklagim gostermektedir. Fakat binomial modelin agac yapisi
izerinde yer alan riskten korunma ve taklit portfdy yaklagimi trinomial agag
yapisinin olusturulmasinda kullanilmamaktadir. Temettii 6demesi yapmayan
hisse senedi lizerine yazilan opsiyonun priminin hesaplanmasinda kullanilacak
parametreler asagidaki gibidir (Hull, 2003).

u=e°?  d=1/u (16)

p —‘/Lt(r—lcszh1 (17)
! 1262 2 6
A1, 1

- r——o?)+— 18

pd 1262( 26) 6 ( )

pm :1_pu_pd (19)

(16) ile (19) arasinda verilen esitlikler ve binomial modelde agiklanan
geriye doniik hesaplama yontemi kullanilarak opsiyonun fiyatinin trinomial
model ile elde edilmesi miimkiin olmaktadir. Cok dénemli trinomial model
agac yapisinin grafik gosterimi asagidaki gibidir.
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Grafik 5: Cok Donemli Trinomial Model Agac Yapisi

u’s
u’sS u’sS
u’sS u’s u’sS
uS/ uS uS uS
S S S S S
ds ds ds ds
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Aga¢ yapisinin simetrik olmasinin yakinsamayr arttirdigr bir cok
uygulamada gozlemlenmektedir (Figlewski ve Gao, 1999). Binomial ve
trinomial modellerin yakinsama davranislart O6nceden belirli bir degere
ulagmalar1 i¢in gegmeleri gereken donem sayisi veya kullanilan bilgisayar
zamani g0z Oniine alinarak karsilastirilabilir. Trinomial modelin diger bir
ilging 6zelligi ise agik sonlu farklar yontemi ile tagidigi benzerliktir (Hull and
White, 1990).

V. Binomial ve Trinomial Modellerin Yakinsama Davramslarinin
Karsilastirilmasi

Uygulamada bir ¢ok analizde, yaklasim hatasini kiigiiltmek amaciyla daha

kiigiik adimli agac¢ yapilart kullanilmaktadir. Ancak belirli bir zaman

araliginda yer alan adim sayisinin arrtirilmasi, toplamda meydana gelen nod

sayisini ve dogal olarak kullanilan bilgisayar zamanini1 dramatik bir bigimde

artirmaktadir.

Etkinligin karsilastirilabilmesi i¢in 6ncelikle, her iki model i¢in de
belirli bir adimda agag¢ yapisi iizerinde ortaya ¢ikan nod sayisi gbz Oniine
almabilir. Binomial modelde n inci adim sonunda n+1 nod ve toplamda
[(n+1)2+ (n+1)]/2 = (n2+3n+2)/2 nod ortaya ¢ikmaktadir. Trinomial modelde
ise n inci adimda 2n+1 nod ve toplamda (n+1)” nod ortaya ¢ikmaktadir. Bu
durumda, daha yakin sonuglar elde edilmek istendiginde ortaya ¢ikacak nod
sayist iistel bir bigimde artis gosterecektir (Figlewski ve Gao, 1999).
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Tablo 1: Farklh Basamak Sayilari icin Nod Sayilarinin Karsilastirilmasi
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Tablo 2: Temettii Odemeyen Hisse Senedi Uzerine Yazih Amerikan
Opsiyonu Parametreleri

Parametreler Degerler
Hisse senedi fiyati 230
Kullanim fiyati 210
Volatilite 0.25
Risksiz faiz orani 0.04545
Vadeye kadar siire 0.5

Basamak Binomial Model Trinomial Model
sayist Nod sayis1 | Toplam nod sayis1 | Nod sayis1 | Toplam nod sayis1
2 3 6 5 9
4 5 15 9 25
8 9 45 17 81
16 17 153 33 289
64 65 2145 129 4225
128 129 8385 257 16641
250 251 31626 501 63001
500 501 125751 1001 251001
999 1000 500500 1999 1000000
5000 5001 12507501 10001 25010001
9999 10000 50005000 19999 100000000

Tablo 1’de verilen ¢iktilar géz Oniine alindiginda, trinomial model ile
olusturulan aga¢ yapisinda binomial modele nazaran iki kat daha fazla nod
ortaya c¢ikmaktadir. Bu farklilik yapilacak bilgisayar hesaplamalarinda
trinomial modelin daha uzun siirede sonug verecegini gostermektedir. Ancak
yine de bu sonug, binomial modelin daha etkin oldugunu sdylemek i¢in yeterli
bir 6l¢ii degildir. Onceden de bahsedildigi iizere, binomial model ile Black &
Scholes modeli birbirleri ile iligkilidir ve nod sayisinin artmasi ile birlikte,
binomial model ile elde edilen deger Black & Scholes ile hesaplanan teorik
fiyata yakinsamaktadir. Her iki modelin Black & Scholes teorik fiyatina
yakinsama hizlarini karsilastirabilmek amaciyla asagida parametreleri verilen
ornek problem olusturulabilir. Tabloda yer alan parametreler ve (6) ile verilen
Black & Scholes opsiyon fiyatlama formilii kullanilarak teorik fiyat
kolaylikla elde edilebilir.

Tablo 2’de verilen parametreler kullanilarak Black & Scholes teorik
fiyat1 30.7416 olarak hesaplanmaktadir. Hesaplanan teorik fiyat, binomial ve
trinomial modeller araciligiyla elde edilen yaklasitk degerler ile
karsilastirilabilir. Ornegin basamak sayisinin 500 olmasi halinde, yani vadeye
kadar siirenin 500 esit pargaya boliinmesi halinde binomial model ile
30.74494286 yaklasik fiyat1 elde edilirken, ayn1 basamak sayisinda trinomial
model kullanilarak 30.74392118 degeri hesaplanmaktadir. Elde edilen bu iki
yaklagik fiyat Black & Scholes teorik fiyati ile karsilagtirildiginda, trinomial
modelin daha etkin oldugu soylenebilir.

Tablo 3’te yer alan degerler elektronik tablolar aracilifiyla ve VBA
makro yazilimlar1 diizenlenerek elde edilmistir. Binomial ve trinomial

modeller i¢in olusturulan VBA kaynak kodu ekte verilmektedir.

Tablo 3: Binomial ve Trinomial Modelin Hata Degerlerinin

Karsilastirilmasi
Basamak  Black&Scholes Binomial Trinomial Binomial Trinomial
Sayisi Teorik Fiyat Yaklasik Fiyat  Yaklasik Fiyat Hata Hata
2 30.74157465 32.00038517 31.32588806  1.25881051  0.58431341
4 30.74157465 31.58549904 31.13110699  0.84392439  0.38953233
8 30.74157465 31.03307427 30.68855260  0.29149962  0.05302205
16 30.74157465 30.59368251 30.71302621  0.14789214  0.02854844
64 30.74157465 30.71518215 30.76039417  0.02639251  0.01881952
128 30.74157465 30.73463131 30.75048269  0.00694335  0.00890803
250 30.74157465 30.73581799 30.74495486  0.00575666  0.00338021
500 30.74157465 30.74494286 30.74392118  0.00336821  0.00234653
999 30.74157465 30.74439400 30.74287974  0.00281935  0.00130509
5000 30.74157465 30.74175388 30.74098428  0.00017923  0.00059037
9999 30.74157465 30.74171491 30.74164703  0.00014026  0.00007238
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Tablo 3 her iki modelin teorik fiyati elde etmedeki performanslarini
karsilagtirmaktadir. Tabloda yer alan teorik fiyat (6) ile verilen Black &
Scholes opsiyon fiyatlama formiilii ile elde edilmekle birlikte, basamak sayisi
artirilarak binomial ve trinomial modeller ile elde edilen yaklagik fiyatlara yer
verilmektedir. Binomial ve trinomial hata siitunlan ise, teorik fiyatlar ve
yaklagik fiyatlar arasindaki mutlak farklar goz oniine alinarak hesaplanmistir.
Hesaplamalar basamak sayis1 9999 degerine ulasincaya kadar arttirilmig ve bu
adimda olusan hata degerinin her iki model i¢in ¢ok diisiik olmasi sebebiyle
iterasyona son verilmistir.

Incelemeler sonucunda, gdz oniine alinan her basamak igin binomial
model kullanilarak hesaplanan hata miktarlarinin trinomial model hatalarina
nazaran yaklasik iki kat daha fazla oldugu sonucu elde edilmektedir. Bu ise
trinomial modelin daha etkin oldugu yargisini pekistirmektedir. Basamak
sayist 9999 degerine arttirildiginda trinomial model ile elde edilen hata
0.00007238 olarak gerceklesmektedir ki bu deger sifira olduk¢a yakindir.
Dolayisiyla trinomial model ile yeterince biiyilk basamak sayilarinda teorik
fiyata oldukc¢a yakin bir yaklasik fiyat elde etmek miimkiindiir.

Etkinligin karsilastirilmast adina basamak sayisi arttirilarak teorik fiyata
yaklagim incelenebilecegi gibi, belirli bir hata biiyiikliigiine ulagsmak i¢in
hesaplanmasi gereken basamak sayis1 da arastirilabilir. Ornegin trinomial
model 0.00234653 biiyilikliiglindeki bir hatayr 500. adimda olustururken, bu
miktardaki bi hataya ulagmak i¢in binomial model ile 999. adima kadar iglem
yapilmasi gerekmektedir. Dolayisiyla teorik fiyata bu biiyiikliikteki bir
yakinsamay1 saglayabilmek i¢in binomial model ile yaklasik iki kat daha fazla
islem yapilmalidir.

Grafik 6 incelenecek olursa, her bir basamak sayisi i¢in binomial
modele ait hata dogrusu, trinomial modelin lizerinde kalmaktadir. Bu ise
yukarida yapilan agiklamalar1 dogrulamaktadir.

Grafik 6: Basamak Sayisi ve Hata Biiyiikliigii Arasindaki ligki
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Grafik 6 ile, binomial ve trinomial model kullanilarak elde edilen hata
miktarlar1  karsilastirilmaktadir. Modellerin  etkinliklerinin  sorgulanmasi
benzer bicimde her bir basamak sayisi i¢in elde edilen yaklasik fiyatin grafik
tizerinde gosterimi ile de gerceklestirilebilir. Her iki modele ait elde edilen
yaklagik fiyat dogrulari ayni eksen takimi iizerinde teorik fiyat gbéz Oniine
alarak karsilagtirilabilir. Grafik 7 ile farkli basamak sayilari i¢in hesaplanan
yaklasik fiyat degerleri gosterilmektedir. Teorik fiyata trinomial modelin
binomial modelden ¢ok daha hizli yakinsadigi grafik {izerinden de goriilebilir.

Bunun yaninda opsiyonun teorik fiyati i¢in hesaplanan yaklasik degerin
daha diisiik basamak sayilar i¢in karsilagtirilmasit da onemlidir. Bilgisayar
yardimi olmadan gergeklestirilen hesaplamalarda ¢ok yiiksek basamak
degerlerine ulasmak miimkiin degildir. Dolayisiyla diisiik basamak sayilari
icin modellerin etkinlerinin karsilastirilmas: da en az teorik fiyata yakinsama
kadar 6nemlidir. Grafik 7 ile artan basamak sayilarina bagli olarak her iki
model ile elde edilen opsiyon degeri verilmektedir. Baglangi¢ nodlarinda
binomial model ile yapilan hesaplamalar i¢in hata degerlerinin yliksekligi
dikkat ¢ekicidir. Kisacasi, basamak sayisinin ¢ok biiyiitiilmesi sonucu her iki
model teorik fiyata anlamli 6l¢lide yakinsasa da diigitk basamak sayilari i¢in
yapilan hesaplamalarda binomial model ile elde edilen c¢iktilara
giivenilmemelidir.

Grafik 7: Artan Basamak Sayilari icin Opsiyon Degerlerinin
Karsilastirilmasi
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VI. Sonug

Her ne kadar Black & Scholes opsiyon fiyatlama formiilii temettii 6demesi
olmayan Avrupa tipi opsiyonlarin fiyatlandirilmasina imkan saglasa da, model
Amerikan tipi opsiyonlarin hesaplanmasinda kullanilamamaktadir. Amerikan
tipi opsiyonlar i¢in bir kapali form ¢oziimiin tiiretilmemis olmasi, binomial ve
trinomial gibi aga¢ yapisi bazli niimerik tekniklerin kullanimini zorunlu
kilmaktadir. Bu niimerik teknikler teorik fiyat i¢in yaklagik sonuglarin elde
edilmesinde kullanilmaktadir.

Bu calismada her iki modelin etkinliginin karsilastirilmas1 amaciyla,
Avrupa tipi bir alim opsiyonunun teorik fiyatt Black & Scholes opsiyon
fiyatlama formiilii ile elde edilmistir. Elde edilen bu sonug, binomial ve
trinomial model kullanilarak  hesaplanan  yaklasik  sonuglar ile
karsilastirilmugtir.

Modellerin etkinliklerinin karsilagtirilmas1 amaciyla, herhangi bir
basamak sayisi i¢in her iki model tarafindan olusturulan nod sayilar
karsilagtirilmis ve trinomial model kullanilarak yaklasik iki kat daha fazla nod
elde edildigi gorilmiistir. Nod sayisindaki fazlalik, hesaplamalar1 ve
boylelikle de kullanilan bilgisayar zamanin1 arttirmaktadir. Basamak sayisinin
5000 oldugu durumda, binomial model i¢in olusturulan kod ile sonug¢ 37
saniyede elde edilirken, trinomial model i¢in olusturulan kod ile sonug 61
saniyede elde edilmektedir. Basamak sayisinin arttirilmasi ile birlikte aradaki
fark daha da belirgin hale gelmektedir. Basamak sayismin 9999 oldugu
durumda, binomial model i¢in 161 saniyede sonug¢ elde edilirken, trinomial
model i¢in bu siire 225 saniye olarak gerceklesmektedir. Ancak elde edilen bu
sonug, her iki modelin hata biiytikliikleri kiyaslandiginda celiski yaraticidir.

Binomial ve trinomial modelde her bir basamak icin ortaya ¢ikan hata
biiyiiklikleri kiyaslandiginda, teorik fiyata herhangi bir biiyiiklikteki
yakinsamay1 saglayabilmek icin binomial model ile, trinomial model ile
yapildigindan yaklagik iki kat daha fazla islem yapilmasi gerekliligi sonucu
elde edilir. Bu ise etkinlik agisindan binomial modelin bir eksikligi olarak
vurgulanabilir. Ayn1 zamanda trinomial modelin aym1 basamak sayisi icin
gerceklestirilen hesaplamalarda teorik fiyata ¢ok daha yakin degerler aldigi
goriilmistiir. Bu durumda Black & Scholes teorik fiyatina yakinsama
anlaminda trinomial modelin ¢cok daha etkin oldugu sdylenebilir.

(6) numaral1 denklem araciligryla elde edilen opsiyon fiyati risk notr
fiyat olarak adlandirilir. Bu nedenle, bu fiyat {izerinden gerceklestirilecek
islemler, arbitraj yoksun fiyatlama sayesinde, yatirimcilari riske maruz
kalmaktan korumakta ve riskin el degistirmesine olanak saglamaktadir. Black
& Scholes opsiyon fiyatlama formiilii ayn1 zamanda Pazar dengesi iizerine
kuruldugundan, higbir yatirimcinin portfoyiinden bekledigi getirinin sinirsiz
olmamasi gerekmektedir. Bu ise arbitraj imkanlarinin varolmamasi kosulu ile
ortiismektedir.
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Pazarda olusan varlik fiyatlarinin arbitraj imkanina olanak saglamamasi
pazarin tam olmasi ile yakindan iligkilidir ve arbitraj imkanlar
kisitlanmadigindan pazarm tam olmasindan bahsedilemez. Bu nedenle,
pazarin tamhiginin saglanmasi, tiim arbitraj imkanlarinin kisitlanmasi, baska
bir deyisle her varligin dogru bir sekilde fiyatlandirilmasi ile miimkiindiir.

Black & Scholes formiiliiniin kontrata iliskin spesifik 6zelliklerden
dolayr kullanilamadigi durumlarda, niimerik teknikler tiirev iirlinlerin
fiyatlandirilmasina  olanak saglamaktadir. Ancak, niimerik teknikler
yakinsama hatasini da beraberinde getirmektedir. Bu durumda tiirev {iriinlerin
fiyatlandirilmalarinda dogru modelin  tercih edilmesi biiylik 6nem
kazanmaktadir. Bu caligsma ile, tiirev iiriinlerin fiyatlandirilmasinda kullanilan
niimerik tekniklerden binomial ve trinomial model karsilastirilarak, hangi
durumlarda teorik fiyata daha 1iyi yakinsamanin gergeklestirildigi
acgiklanmustir.
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EK-1: Binomial Model VBA Kaynak Kodu

Function Price (Asset As Double, Volatility As Double, IntRate As Double,
Strike As Double, Expiry As Double, NoSteps As Double)

ReDim S(0 To NoSteps)
ReDim V(0 To NoSteps)

timestep = Expiry / NoSteps
DiscountFactor = Exp(-IntRate * timestep)

temp1 = Exp((IntRate + Volatility * Volatility) * timestep)
temp2 = 0.5 * (DiscountFactor + temp1)

u=temp?2 + Sqr(temp2 * temp2 - 1)
d=1/u

p = (Exp(IntRate * timestep) - d) / (u - d)
S(0) = Asset

Forn=1 To NoSteps
Forj=nTo 1 Step -1

SG=u*S(G-1)
Next j
S(0)=d * S(0)
Next n

For j =0 To NoSteps
V(j) = Payoff(S(j), Strike)
Next j
For n = NoSteps To 1 Step -1
Forj=0Ton-1

VG =@*VG+1)+(1-p)* V() * DiscountFactor

Next j
Next n

Price = V(0)
End Function

Function Payoff(S, K)
Payoff=0

If S > K Then Payoff=S - K
End Function
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EK-2: Trinomial Model VBA Kaynak Kodu

Function TPrice(Asset As Double, Volatility As Double, IntRate As Double,
Strike As Double, Expiry As Double, NoSteps As Double)

ReDim S(0 To NoSteps * 2) As Double
ReDim V(0 To NoSteps * 2) As Double

timestep = Expiry / NoSteps
DiscountFactor = Exp(-IntRate * timestep)

u = Exp(Volatility * (3 * timestep) " 0.5)
d=1/u

p_down = -1 * ((timestep / (12 * Volatility * Volatility))) ~ 0.5 * (IntRate -
0.5 * Volatility * Volatility) +1/6

p_up = ((timestep / (12 * Volatility * Volatility))) ~ 0.5 * (IntRate - 0.5 *
Volatility * Volatility) + 1/6

p_middle=2/3

For n = 0 To NoSteps * 2
S(n) = Asset * u” (n - NoSteps)
Next n
For j =0 To NoSteps * 2
V(j) = Payoff(S(j), Strike)
Next j

For n = NoSteps - 1 To 0 Step -1
Forj=0To2 *n

V() = (p_down * V(j) + p_middle * VG + 1)+ p up * V(G + 2)) *
DiscountFactor

Next j
Next n

TPrice = V(0)
End Function

Function Payoff(S, K)

Payoff =0

If S > K Then Payoff=S - K
End Function
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DOGRUDAN YABANCI YATIRIMLAR VE REEL
DOVIiZ KURU: BIR NEDENSELLIK ANALIZi

Hasan VERGIL® & Hamza CESTEPE™*

Ozet

Bu c¢aligma, Toda ve Yamamoto (1995) tarafindan gelistirilen Granger
nedensizlik yontemiyle 1987-2000 donemi verilerini kullanarak Tiirkiye’de
dogrudan yabanci yatirimlar ile reel doviz kurlart arasindaki nedensellik
iligkisinin yoniinii aragtirmaktadir. Bulunan sonuglar Granger nedensellik
testinin tek yonlii ve dogrudan yabanci yatirimlardan reel efektif doviz kuruna
dogru oldugunu gostermektedir. Caligmanin sonuglari, genel olarak,
Tiirkiye’deki finansal ve sermaye liberalizasyonunun sermaye girisine ve bunun
da reel doviz kurunda degerlenmeye yol acacagi seklinde c¢ikarsamalarda
bulunan portfolyo modeli ile ortiigmektedir.

L. Giris
Politika yapicilar ve aragtirmacilar Bretton-Woods Sistemi’nin yikilmasindan
bu yana doviz kurlarindaki degismelerin ticaret ve yatirim {izerindeki
etkilerini tartigmaktadirlar. Dalgali kur sisteminin yayginlagsmasindan itibaren
son yillardaki tartisma konularindan biri, déviz kurlar1 ile dogrudan yabanci
yatirimlar (DYY) arasindaki nedensellik iligkisinin yonii olmustur. Ancak bu
iligkinin yonii hakkinda literatiirde bir uzlagma yoktur.1 “Bir sirketin
dretimini, kurulu bulundugu ilkenin sinirlarmin 6tesine yaymak lizere ana
merkezinin digindaki iilkelerde {iretim tesisi kurmasi veya mevcut iiretim
tesislerini satin almasi1” (Seyidoglu, 2003) seklinde tanimlanabilen DYY ile
doviz kurlar1 arasindaki nedensellik iliskisinin belirlenmesi, 6zellikle
gelismekte olan iilkeler i¢in oOnemlidir. Ciinkii bu iligkinin bilinmesi
uygulanacak optimal biiylime ve dis ticaret politikalarin1 belirleyecek olan
politika yapicilarin kararlarinda 6nemli etkilere sahiptir.

Teorik olarak, DYY ile doviz kurlar arasindaki iligkinin yonii agik
degildir. Bir taraftan, Dornbusch’un (1973) entegre ticaret modeli ile
Branson’un (1992) portfolyo modeli nedenselligin yoniiniin DYY’den doviz
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kurlarina dogru oldugunu soylerken; diger taraftan Froot ve Stein (1991)
tarafindan gelistirilen eksik sermaye piyasalari modeli ve doviz kurlarmin
DYY akimlar iizerine etkisinin analizinde girdi maliyetlerinin énemine vurgu
yapan Cushman (1985) tarafindan gelistirilen teorik modeller, nedenselligin
doviz kurlarindan DYY’ye dogru oldugunu ima etmektedir. Ayrica DYY’yi
belirleyen faktorleri arastiran pek ¢ok ampirik literatiire gore (Benassy-Quere
v.d., 2001 ve Goldberg ve Klein, 1997) gibi DYY akimlan ddviz kurlan
tarafindan belirlenmektedir.

Doviz kurlar1 ve DYY arasindaki nedensellik iligkisinin yonii hakkinda
cok az calisma yapilmistir. Kosteletou ve Liargovas (2000) esanli denklem
modellerini kullanarak 12 Avrupa iilkesi, ABD ve Japonya i¢in yaptiklar
calismada serbest dalgali kur sistemini uygulayan biiyiik tlkelerde (ABD,
Japonya ve Ingiltere gibi) nedenselligin yoniinii reel déviz kurundan DYYye
dogru bulurken, paralarini1 dogrudan Euro’ya baglayan kiiciik {ilkelerde
(Hollanda, Portekiz, Belgika-Liiksemburg gibi) nedenselligin iki yonlii
oldugunu tespit etmislerdir. Lafrance ve Tessier (2000), Toda ve
Yamamoto’nun (1995) VAR yaklagimimi kullanarak Kanada icin reel doviz
kuru ile yatirim arasindaki iligkiyi incelemis ve reel doviz kurlarinin ve reel
doviz kuru degiskenliginin yatinm (DYY’yi de igeren) iizerine 6nemli bir
etkisinin olmadig1 sonucuna varmislardir.

Bu calisma Tiirkiye i¢in 1987-2000 donemi c¢eyrek yillik verilerini
kullanarak Toda ve Yamamoto’nun (1995) Granger nedensizlik testi
yontemiyle bu tartismaya katkida bulunmay1 amaglamaktadir. Caligma 6nceki
caligmalardan (6rnegin, Kosteletou ve Liargovas, 2000; ve Lafrance ve
Tessier, 2000) iki 6nemli agidan farklilik gostermektedir. flk olarak, daha
onceki caligmalar gelismis tilkeler i¢in yapilmistir. Bu ¢aligma gelismekte olan
bir llkenin verilerini kullanarak konuyu incelemektedir. Yapilan ampirik
caligmalar reel doviz kuru ile DYY arasindaki nedensellik iliskisinin goreli
olarak diisilk DYY alan iilkeler i¢in de gegerli olabilecegini gé’)stermek‘[edir.2
Son 20 yilda birgok finansal ve parasal kriz gegiren Tiirkiye’nin verilerinin
kullanilmasi konuyu daha ilging hale getirmektedir. Tiirkiye’deki finansal ve
parasal krizler yatirimci agisindan olumsuz bir makro ekonomik ortam
yaratmasina ragmen (belirsiz doviz kurlar1 ve enflasyon oranlari, politik
istikrarsizlik, faiz oranlar1 ve vergi oranlarindaki degisiklikler ve ekonomiye
miidahalenin artmasi gibi) 6zellikle 1980°den sonra Tiirkiye’ye yonelik DY'Y
akimlarinda 6nemli artis gozlenmistir. Bu artis esas olarak, liberallestirilmis
sermaye akimlari, 6zellestirme, sirket birlesmeleri, ortak girisimler ve GSM
satislar1 gibi faktorlerle agiklanmaktadir. Tkinci olarak, ekonometrik yontemle
ilgili olarak zaman serisi analizindeki en son yontemler - Toda ve Yamamoto

2 Bu konuda yapilan ¢aligmalar igin bakiniz, 6rnegin, Benassy-Quere v.d. (2001) ve Goldberg ve

Klein (1997).
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(1995) tarafindan 6nerilen genisletilmis VAR modellemesi- uygulanmistir. Bu
yontem seriler farkli dereceden entegre olsalar, koentegre olmasalar veya
farkl seviyeden koentegre olsalar bile doviz kurlar1 ile DYY arasindaki uzun
dénemli iliskiyi belirlemede 6zellikle kullanilabilmektedir®.

Calismanin boliimleri su sekilde diizenlenmistir: Ikinci boliim déviz
kurlar1 ile DYY arasindaki iligkiyi tartisan teorik arglimanlar goézden
gecirmektedir. Uciincii boliim veri setini tanimlamakta ve ekonometrik
yontemi sunmaktadir. Dordiincii boliim ampirik sonuglar1 gostermekte; son
boliimde ise bu ¢alismadan elde edilen sonuglar sunulmaktadir.

IL Dogrudan Yabana1 Yatirimlar ve Déviz Kurlar1 Arasindaki iliski
Teorik agidan DYY ve doviz kurlar1 arasindaki nedenselligin yonii konusunda
uzlast yoktur. Bu konu iizerine yapilan ilk calisma Dornbusch (1973)
tarafindan gelistirilen ve DY Y den reel doviz kuruna dogru nedenselligi ima
eden c¢alismadir. Dornbusch i¢e yonelik DYY akimlarinin reel doviz kuru
hareketleri tizerine etkilerini incelerken, yabanci sermayenin yurt ici
ekonomide nereye yoneldiginin dnemini isaret etmistir. Sayet i¢e yonelik
DYY akimlan yurt i¢i harcamalari finanse etmekte kullanilirsa, bu durum ilk
asamada reel doviz kurunun deger kazanmasina ve bu nedenle cari islemler
acigia yol agacaktir. Tkinci asamada, cari islem acig1 nominal déviz kurunun
deger kaybimna yol acacak ve ige yonelik DYY akimlarinin reel doviz kuru
lizerine nihai etkisi belirsiz olacaktir. Ige yonelik DYY akimlar ticari mal
ireten sektorde sermaye birikimini finanse etmede kullanilirsa ticari mallarin
arz1 artacak, ticaret islemleri hesabi iyilesecek ve reel doviz kuru deger
kazanacaktir. Diger taraftan sayet iceriye yonelik DYY akimlan ticaret disi
mal sektorlerindeki sermaye birikimini finanse etmede kullanilirsa ticaret
islemleri hesabi kétiilesecek ve reel doviz kuru deger kaybedecektir. Ayni
nedensellik iliskisi Branson (1992) tarafindan ileri siiriilmiistiir. Branson’un
gelistirmis oldugu portfolyo modelinde, sermayenin kit ve isgiiciinlin ucuz
oldugu bir lilkede finans sektoriiniin ve sermaye akimlarinin liberalizasyonu
artan enflasyona ve reel doviz kurlarmin deger kazanmasina yol agmaktadir.
Edwards’in (1985) ampirik calismasi, 1979 ve 1981 yillar1 arasinda Sili’de
sermaye hesabimin liberalizasyonunun biiyiik 6lgiide Sili parasinin deger
kazanmasmma yol a¢tifin1 bularak Branson’un (1992) tahminlerini
dogrulamustir.

Bu arglimanlarin aksine bazi caligmalar ters bir nedenselligi ima
etmislerdir. Froot ve Stein (1991) tarafindan yapilan ¢aligmada tam sermaye
piyasalar1 varsayim terk edilerek DYY ile doviz kurlari arasindaki iliski
incelenmistir. Onlara gore doviz kurlarindaki degisikliklerden 6nemli Slgiide
etkilenen uluslararasi refah, DY'Y iizerine sistematik bir etkiye sahiptir. Yerli

3 Lafrance ve Tessier (2000) ayni yontemi kullanmalarina ragmen onlar sadece Kanada igin d6viz
kuru degiskenliginden yatirima dogru tek yonlii nedensellik iizerine odaklanmiglardir.
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paranin deger kaybetmesi goreceli olarak yerli yatirimcilara gore yabanci
yatirimcilarin refahinda artisa yol agacak ve bu da yurt i¢i varliklarin
yabancilar tarafindan elde edilmesine sebep olacaktir (tersi de dogrudur).
Froot ve Stein EKK tahmin ydntemlerini kullanarak ABD dolar1 deger
kaybettikce ABD’ye yonelik DYY’lerde artis olacagi seklinde teorik
modellerini destekleyici sonuglar bulmuslardir.

Goldberg ve Kolstad (1994) bir {iretici i¢in iki donemli zamanlar arasi
karar verme modelini kurarak 1978-1991 déneminde ABD, ingiltere, Kanada
ve Japonya arasindaki reel doviz kuru degiskenliginin ikili DYY akimlar
tizerine etkisini test etmislerdir. Bulduklar1 sonuglara gore doviz kuru
degiskenliginin alt1 iki tarafli DYY akimlarinin dordii {izerinde Snemli ve
pozitif etki yaptigi; reel doviz kuru degiskenliginin ABD’nin Kanada ve
Japonya’daki yatirmmlarini artirdign ve Kanada ve Ingiltere’nin ABD’deki
yatirimlarini artirdigi ortaya ¢ikmistir. Goldberg ve Kolstad ayn1 zamanda, ev
sahibi llkenin doviz kurundaki deger kaybinin yabanci piyasalardaki
yatirimlarda azalmaya yol acacagi yoniinde bir sonucu bulmalarina ragmen,
elde ettikleri katsayilar istatistiki olarak anlamsiz ¢ikmistir. Cushman da
(1985) doviz kurlarindan DYY’ye dogru bir nedensellik oldugunu iddia
etmektedir. Cushman’in gelistirmis oldugu modelde riske gore ayarlanmis reel
yabanc1 paranin deger kazanmasi yabanci sermayenin maliyetini diigiirecek ve
bu nedenle de ice yonelik dogrudan yatirimlarda artiga yol agacaktir. Buna
ragmen diger girdilerin (emek gibi) maliyeti degisirse bu degisiklik reel doviz
kurundaki degismenin DYY {izerine direkt etkisini dengeleyebilir. Cushman
teorik modellerinin ampirik testinde, bes sanayi iilkesinin paralarinin reel
degerinde artis oldugunda ABD’den bu bes iilkeye yonelik DYY akimlarinda
Oonemli azalis oldugu sonucunu bulmustur.

Ice yonelik DYY leri etkileyen faktorleri inceleyen pek cok calisma
doviz kurlarindan DYY’ye dogru bir nedenselligin oldugunu ima
etmektedirler. Ornegin Goldberg ve Klein (1997) bir kisim Giiney Asya ve
Latin Amerika iilkesi arasinda ve ABD ile Japonya arasindaki ticaret, DYY ve
reel doviz kuru iligkisini incelemisler ve Giiney Asya iilkeleri i¢in reel doviz
kurlarinin DYY akimlarin1 6nemli derecede etkiledigi sonucunu bulmusglardir.
Dewenter (1995) doviz kuru ve DYY arasindaki iliskiyi incelemis ve dolar
deger kaybettikce ABD’deki yabanci mal edinmelerinin arttig1 sonucuna
ula§m1$t1r4. Ampirik ¢alismalar tipik olarak iligkiyi incelemek i¢in doviz
kurunu agiklayici degiskenlerden birisi seklinde modele dahil etmektedirler.

*  Bu konuda ayrica, déviz kuru degiskenligi ve doviz kuru rejimi segiminin DYY iizerine etkisini

analizeden Benassy-Quere v.d. (2001)’nin makalesine bakiniz.
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IIL. Veri Seti ve Ekonometrik Yéntem

Bu c¢alisma 1987:1-2000:2 donemlerini kapsamaktadir ve kullanilan veriler
ceyrek yillik olarak yayinlanan reel efektif doviz kurlar1 (REER), reel DYY ve
reel GSYIH verileridir. Calisma donemi esas olarak verilerin elde
edilebilirligine gore seg¢ilmistir (tlim veriler dogal logaritmaya gevrilmistir)s.
REER verisi OECD’nin Main Economic Indicators veri tabanindan, DYY ve
GSYIH verisi IMF’nin International Financial Statistics (IFS) veri tabanindan
elde edilmistir. Bu verilerin hepsi IFS GSYIH deflatorii (1995=100) ile deflate
edilmistir. GSYIH serileri giiglii mevsimsel dalgalanma sergilediginden fark
alinmis hareketli ortalama katki yontemi ile GSYIH verisi mevsimsel
diizeltmeye tabi tutulmustur. DYY verisi ABD dolari cinsinden tanimlandigi
icin Tirk Lirasi’na ¢evrilmistir.

Geleneksel olarak, iki degisken arasindaki nedensellik iligkisini test
etmek i¢in literatiir standart Granger (1969) yontemini kullanmaktadir.
Granger nedensellik testleri kullanilan serilerin  duragan oldugunu
varsaymaktadir. Buna ragmen ampirik ¢aligmalarda pek c¢ok serinin duragan
olmadig1 veya birinci derecede entegre oldugu bulunmustur. Sayet seriler
duragan degil ise, veya I(I) ise, seviye itibariyle tahmin edilen modelin
sonuglar1 sahte regresyon sonuclar1 olacaktir ve seriler koentegre olmadigi
sirece F testi gecerli olmayacaktir. Eger seriler /(1) ve koentegre iseler
Granger nedensellik testleri hata diizeltme modeliyle yapilmaktadir. Hata
diizeltme modelinde degiskenlerin birinci dereceden farki alinmakta ve bu
denkleme koentegre regresyondan elde edilen bir donem gecikmeli hata terimi
eklenmektedir (Engel ve Granger, 1987).

Bu nedenle, duraganlik testleri nedensellik testlerinden once
yapilmalidir. Bu ¢aligmada verilerin entegrasyon derecesi Phillips-Perron (PP)
(1998) testi ve Dickey ve Fuller (1979) tarafindan gelistirilmis olan
genisletilmis Dickey-Fuller (ADF) testi ile belirlenmistir.

Degiskenlerin  entegrasyon/koentegrasyon  derecesi  konusunda
belirsizlik oldugunda ne standart nedensellik testleri ne de Engle ve
Granger’in (1987) hata diizeltme mekanizmasi kullanilabilmektedir. Clinkii
standart Granger nedensellik testleri sadece veriler duragan olduklarinda
kullanilabilmekte ve hata diizeltme modeli ise tiim degiskenler /(1) oldugunda
kullanmlabilmektedir. Sonu¢ olarak, degiskenler farkli derecede entegre
olduklarinda iki degisken arasindaki nedenselligi test etmek i¢in bagka bir
yontem kullanilmak zorundadir.

Toda ve Yamamoto (1995) tarafindan Onerilen nedensizlik testi,
modelde duragan veya duragan olmayan degiskenler varsa iki degisken
arasindaki nedensellik iligkisini test etmede 6zellikle uygun bir yontemdir. Bu
nedenle bu testte verilerin duraganligit veya koentegre olup olmadigi
konusunda 0n testlerin yapilmasina gerek yoktur. Toda ve Yamamoto’nun

5 1987:1’den once geyrek yillik GSYIH verileri olmadigindan alt limit 1987:1 olarak segilmistir.

2000:3 donemindeki DYY degeri negatif oldugu i¢in bu deger logaritmaya g¢evrildiginde veri
kaybina yol a¢tigindan st limit 2000:2 olarak se¢ilmistir.
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yontemi seviye itibari ile genisletilmis VAR yontemini kullanmaktadir ve bu
nedenle de uzun dénem nedensellik testleri olarak kabul edilmektedir. Bu test
iki asamada yapilmaktadir. Birinci asamada, VAR(k)’in uygun gecikme
uzunlugu ve sistemdeki degiskenlerin maximum entegrasyon derecesi (d,uqy)
belirlenmektedir. Sistemdeki gecikme sayist Akaike Bilgi Kriteri (AIC),
Akaike’nin son tahmin hatas1 veya Schwarz Bilgi Kriteri (SC) ile segilebilir.
VAR(k)’nin gecikme yapisini ve maximum entegrasyon seviyesini (dqy)
belirledikten sonra VAR seviye itibari ile toplam p = [k + d,,.,/ gecikme ile
tahmin edilmektedir. ikinci asamada, standart y* istatistigi kullanilarak
geleneksel Wald testi, ilk & katsayr matrisine uygulanmaktadir. Toda ve
Yamamoto’ya (1995) gore k& > d oldugu siirece test prosediirii gecerli
olacaktir. VAR’in tahmininde ve Wald testlerinin uygulanmasinda SUR
yontemi VAR katsayilarim etkin bir sekilde tahmin etmektedir (Johnston ve
DiNardo; 1997 ve Enders; 1995).

IV. Ampirik Sonuclar

Sistemdeki degiskenlerin maximum entegrasyon derecesini (d,,,) belirlemek
i¢in sabitli ve trendli, sabitli ve sabitsiz olarak PP ve ADF testleri yapilmustir.
Tablo 1 ve Tablo 2 testlerin sonuglarmi gdstermektedir. iki test de aym
sonuclart vermektedir: Seviye itibariyle REER serileri tiim modellerde /(1)
bulunurken, DYY ve reel GSYIH degiskenleri farkli modellerde farkli
seviyelerde bulunmustur. Buna ragmen, birinci fark alinmis durumda tiim
seriler /(0) bulunmustur.

Tablo 1: Phillips—Perron Birim Kok Testleri

A. Seviye B. Birinci Farklar

LFDI LREER LGDP | ALFDI ALREER ALGDP
Tt -5.14% -2.00 -4.05 -11.34* -6.17* -8.12%
T -4.53* -1.81 -0.45 -11.49° -6.20" -8.23%
T -1.00  0.55 2.27 -11.48" -6.23" -7.54%

Not: Kritik degerler MacKinnon (1991)’den alinnustir. *° sirasiyla %1 ve %35 seviyelerinde birim kék
bos hipotezinin reddedildigini gostermektedir. 1, T,, T ‘ler sirastyla sabitli ve trendli, sabitli ve
sabitsiz PP test istatistigini gostermektedir. Kisaltma gecikmesi Newey-West otomatik kisaltma
gecikme secimi ile segilmistir.
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Tablo 2: Genisletilmis Dickey-Fuller (ADF) Testleri

A. Seviye B. Birinci Farklar

LFDI  LREER LGDP | ALFDI ALREER ALGDP

T, -5.04° 222 -3.86° | 3.60° -5.63 -6.15°
T, 5128 2,06 022 | -4.06° 5650 -6.30°
T 1.16  0.48 248 | -4.16" 5650 -5.50°

Not: Kritik degerler MacKinnon (1991)’den almmugtir. *° sirastyla %1 ve %S5 seviyelerinde birim kok
bos hipotezinin reddedildigini gostermektedir. 1, T,, T ‘ler sirasiyla sabitli ve trendli, sabitli ve
sabitsiz ADF test istatistigini gostermektedir. Kisaltma gecikmesi Schwarz Bilgi Kriterine gore
sec¢ilmistir.

Degiskenlerin entegrasyon / koentegrasyon derecelerinde belirsizlik
oldugu icin asagidaki Toda ve Yamamoto (1995) tarafindan Onerilen
genigletilmis VAR modeli uygulanmstir.

k k+d max
LFDI,= a+Y SLFDL-i+ Y & LFDI-;+
i=1 j=k+1
k k+d max
D GLREER.-i+ Y §'LREER:-;+yEX: +e,, (1)
i=1 Jj=k+1
k k+d max
LREER,=o+ Y BLREER:-i+ Y ['LREER: - ;+
i=1 J=k+1
k k+d max
> AMLFDI-i+ Y A'LFDI - ;+y EXi+e, 2)
i=1 J=k+1

Burada sirasiyla LFDI ve LREER ice yonelik dogrudan yabanci
yatirimlar ve reel efektif doviz kurlar, €, ve &y iligkisiz beyaz giiriiltii hata
terimleri ve EX her iki degisken ile iliskili kontrol degiskenini gostermektedir.
Bu denklem sisteminde hem DYY hem de REER degiskenleri, GSYIH ile
iliskili oldugu i¢in GSY/H kontrol degiskeni olarak sisteme eklenmistir.6 Tki
denklem en ¢ok olabilirlik metodu ile esanli goriiniiste iliskisiz regresyonlar
(SUR) olarak tahmin edilmistir. REER’den DYY’ye dogru Granger

nedenselligi olup olmadigini test etmek igin Wald istatistigi kullanilarak ¢ #0

® Akaike Bilgi Kriteri, Schwarz Bilgi Kriteri ve Akaike’nin son tahmin hatast gibi 6lgiimler GSYTH
eklenmis modellerin daha iyi bir model oldugu sonucunu vermektedir.
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Vismirlamasi test edilmekte ve DYY’den REER’ye dogru Granger

nedenselligi olup olmadigini test etmek igin de A7 0 V: smirlamasi test
edilmektedir. Wald istatistigi DYY ve REER degiskenlerinin /(0) veya (1),
farkli seviyelerden koentegre veya koentegre olmadigima bakilmaksizin
asimtotik olarak sinirlama sayisina esit anlamlilik derecesi ile ki-kare dagilim
yoluyla dagilmaktadir.

Tablo 3 Wald test istatistigi ile Wald testinin p degerlerini
gostermektedir. Test sonuglarina gore reel efektif doviz kurundan ice yonelik
DYY’ye dogru Granger nedensizlik bos hipotezi reddedilemezken, igeriye
yonelik yabanci dogrudan yatirimlardan reel efektif doviz kuruna dogru
Granger nedensizlik bos hipotezi reddedilebilir. Ayn1 zamanda ice yonelik
DYY’deki artisin reel efektif doviz kurunda deger kazanmaya yol agtigi
sonucuna da varilmaktadir.”

Tablo 3: Toda ve Yamamoto Wald Testi Sonuclari

Bos Hipotez Wald Istatistigi p Degeri
REER DYY ’nin Granger nedeni degildir. 0.15 0.693
DYY REER’nin Granger nedeni degildir. 3.15 0.075

Not: Asamali degistirilmis LR test istatistigi, son tahmin hatasi, Akaike bilgi kriteri, Schwarz bilgi
kriteri ve Hannan-Quinn bilgi kriteri ile A'min siras1 1 olarak secilmistir. Herbir degisken
maksimum 1 birim kok igerdiginden dp.'m sirast 1 olarak secilmistir. Denklemlerdeki trendin
etkisini ortadan kaldirmak i¢in 1. ve 2. denklemlere belirleyici trend eklenmistir. GSYIH,
kontrol degiskeni olarak modele eklenmistir.

V. Sonug¢

Ice yonelik DYY ile reel doviz kurlari arasindaki iliskinin yonii konusunda
teorik literatiirde belirsizlik vardir. Bu ¢aligmada i¢e yonelik dogrudan
yabanci yatirimlar ile reel doviz kurlan arasindaki nedensellik iliskisinin
yoni, 1987-2000 doneminin ¢eyrek yillik verileri kullanilarak Tiirkiye i¢in
analiz edilmistir. En uygun Granger nedensellik testi yontemini se¢mek igin
ilgili veriler incelenmis ve Toda ve Yamamoto’nun (1995) genisletilmis VAR
modeli yontemi seg¢ilmistir. Bu yontem seriler farkli seviyeden entegre olsalar,
koentegre olmasalar veya farkli seviyeden koentegre olsalar bile kullanilabilen
bir yontemdir.

Test sonuglar1 Granger nedenselliginin tek yonlii oldugunu ve DYY den
REER’ye dogru oldugunu gostermektedir. Ayrica ige yonelik DYY deki artis
reel efektif doviz kurunun deger kazanmasina yol agmaktadir. Calismanin
sonuglart genel olarak Dornbusch (1973) ve Branson’un (1992) teorik
modelleri ile ortiismektedir. Bu acidan kit sermaye ve ucuz isgiiciine sahip
Tiirkiye’nin finans ve sermaye liberalizasyonu, i¢e yonelik sermaye
akimlarinda artisa yol agmakta ve bu da reel doviz kurunun deger
kazanmasina neden olmaktadir.

" Nedenselligin yonii iizerine odaklanildig1 igin bu test sonuglari verilmemistir, fakat yazarlardan
istenebilir.
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GLOBAL SERMAYE PiYASALARI

Yiiksek petrol fiyatlarina ragmen finansal piyasalardaki olumlu gelismeler ile
uygun makro ekonomik politikalarin uygulanmasi neticesinde, global
ekonomi 2006 yiliin ilk ¢eyreginde tahmin edilen oranin iizerinde biiyiimeye
devam etmistir. Billylime hizinin ivme kazandigi ve global ekonomide
yiikselisin en hizli goriildiigii {ilkeler Cin, Hindistan ve Rusya olmustur.
Global olarak 2006 yili GSYIH biiyiime oram % 4.9 olarak tahmin
edilmektedir. Bu oran gegen Eyliil ayinda tahmin edilen biiyliime oranindan
0.6 daha yiiksektir.

Global piyasalarda finansman kosullar1 6nemli 6lgiide olumlu olmaya
devam etmekte ve risk primleri ile volatilite diisik seyretmektedir. ABD
basta olmak iizere global finansal piyasalarda kisa vadeli faiz oranlar
yiikselmeye devam etmistir. Gelismekte olan iilkelerde ise finansman
kosullarinin 6nemli 6l¢iide olumlu olmasi ekonomik gostergelerin iyilestigine
isaret etmektedir. SO0z konusu gelismeler cercevesinde gelismekte olan
iilkelere sermaye akimi devam etmis ve hisse senedi fiyatlarindaki artis
surmiustir.

31 Mart 2006 tarihi itibariyle, 2006 yil1 basina gore, gelismis piyasalara
ait endekslerden Nikkei-225 (%5,89), FTSE-100 (%6,15), DJIA (%3,66),
DAX (%10,39) oranlarinda degismistir. Ayni1 donemde, geligmekte olan
piyasalarin ABD dolar bazli getirileri karsilagtirildiginda en yiiksek getiriler:
Veneziiella (%60,9), Rusya (%31,9), Peru (%28,8), Brezilya (%27,6),
Endonezya (%26,2), Hindistan (%26,1) ve Pakistan (%21,4) borsalarinin
endekslerinde gergeklesirken; dolar bazli en diigiik getiriler: Tayvan (%3,0),
Israil (%3,7) ve Suudi Arabistan (%5,7) borsalarinda olustu. Gelismekte olan
piyasalar F/K oranlar1 agisindan karsilastirildiginda, Mart 2006 ay1 sonu
itibariyle en yiiksek oranlar Urdiin (52,1), Rusya (29,3), Hindistan (23,1), Cek
Cum. (22,3) ve Tayvan (22,3) borsalarinda olurken; en diisiik oranlar,
G.Afrika (6,2), Veneziiella (7,3), Tayland (10,0), Brezilya. (11,0) ve Peru
(11,9) borsalarinda gergeklesmistir. Tiirkiye’de ise F/K oran1 17,2 olmustur.
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Piyasa Degerleri (ABD $ Milyon, 1986-2005)

Global Gelismis Piyasalar Gelisen Piyasalar IMKB
1986 6.514.199 6.275.582 238.617 938
1987 7.830.778 7.511.072 319.706 3.125
1988 9.728.493 9.245.358 483.135 1.128
1989 11.712.673 10.967.395 745.278 6.756
1990 9.398.391 8.784.770 613.621 18.737
1991 11.342.089 10.434.218 907.871 15.564
1992 10.923.343 9.923.024 1.000.319 9.922
1993 14.016.023 12.327.242 1.688.781 37.824
1994 15.124.051 13.210.778 1.913.273 21.785
1995 17.788.071 15.859.021 1.929.050 20.782
1996 20.412.135 17.982.088 2.272.184 30.797
1997 23.087.006 20.923.911 2.163.095 61.348
1998 26.964.463 25.065.373 1.899.090 33.473
1999 36.030.810 32.956.939 3.073.871 112.276
2000 32.260.433 29.520.707 2.691.452 69.659
2001 27.818.618 25.246.554 2.572.064 47.689
2002 23.391.914 20.955.876 2.436.038 33.958
2003 31.947.703 28.290.981 3.656.722 68.379
2004 38.904.018 34.173.600 4.730.418 98.299
2005 43.642.048 36.538.248 7.103.800 161.537

Kaynak: Standard & Poor’s Global Stock Markets Factbook, 2006.

Ortalama Sirket Basina Piyasa Degeri Karsilastirmasi
(Milyon ABD §, Mart 2006)
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Kaynak: FIBV, Monthly Statistics, March 2006.
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Gelisen Hisse Senetleri Piyasalarmn Global Toplam icinde Pay1
(1986-2005)
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Kaynak: Standard & Poor’s Global Stock Markets Factbook, 2006.

IMKB’nin Piyasa Degeri Acisindan Global Piyasadaki Payi
(1986-2005)
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Kaynak: Standard & Poor’s Global Stock Markets Factbook, 2006 ; IMKB Verileri.
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Piyasa Gostergelerine Gore Ulkelerin Siralamasi (Mart 2006)
Islem Gorme islem Hacmi Piyasa Degeri
Piyasa Orant Piyasa (Milyon ABDS$) Piyasa (Milyon ABD$)
(%) (2006/1-2006/3) 2006/3
1|NASDAQ 255,71|NYSE 5.332.691|NYSE 14.072.267
2|Kore 221,31|NASDAQ 3.139.508 | Tokyo 4.774.550
3|italya 163,18|Londra 1.903.592|NASDAQ 3.786.552
4|istanbul 158,67 | Tokyo 1.643.368|Londra 3.253.372
5|ispanya 158,53 | Euronext 917.816[Osaka 3.146.920
6|Almanya 157,94 |Almanya 668.012|Euronext 3.115.780
7|Shenzhen 145,94 |Kore 438.534| TSX Grubu 1.620.894
8| Tayvan 139,83 |ispanya (BME) 421.663|Almanya 1.399.555
9]OMX Exchanges 127,47 |isvigre 381.990[Hong Kong 1.213.418
10|Oslo 126,70/ italya 353.089|Ispanya (BME) 1.094.120
11| Tokyo 125,16 | OMX Exchanges 336.815|Isvec 1.015.937
12[isvigre 122,90| TSX Grubu 319.476 [ OMX Stokholm 917.774
13| Euronext 117,03 |Hong Kong 196.804 |italya 896.506
14[Londra 114,21 |Avusturalya 193.216|Avusturalya 858.389
15|NYSE 103,53| Tayvan 179.910|Kore 751.687
16|Shanghai 93,52 | Amex 170.812|Bombay 678.153
17| Avusturalya 85,76 | Hindistan 111.410|JSE South Africa 665.626
18| Tayland 78,25|0slo 96.314 |Hindistan 631.258
19|Budapeste 75,30|Shanghai 88.093|Sao Paulo 583.354
20|Hindistan 74,86 |Johannesburg 84.819|Tayvan 490.433
21|TSX Grubu 70,79|Osaka 76.061|Shanghai 313.483
22|irlanda 59,44|Istanbul 73.395Singapur 293.961
23|Atina 53,29|Sao Paulo 66.625|Meksika 251.611
24|Hong Kong 53,08 |Bombay 60.459|Oslo 238.434
25|Singapur 52,19|Shenzhen 52.983|Malezya 195.397
26|JSE G.Afrika 46,92 Singapur 44.578|istanbul 176.561
27|Jakarta 46,08 | Tayland 32.304 |Atina 169.827
28|Y.Zellanda 45,87|Atina 29.918|Viyana 149.829
29| Tel-Aviv 45,46 |Meksika 22.295|Santiago 143.251
30| Viyana 43,72|irlanda 20.085|Tayland 135.276
31|Sao Paulo 42,78 Viyana 18.968| Tel-Aviv 132.338
32|Varsova 38,98 Tel-Aviv 16.110|irlanda 127.498
33|Bombay 35,99|Malezya 15.438|Shenzhen 127.341
34|Kolombiya 28,93|Varsova 12.393|Amex 122.365
35|Meksika 27,42|Jakarta 9.607|Varsova 104.855
36|Malezya 27,15|Budapeste 7.161|Jakarta 100.204
37|Filipinler 18,00|Santiago 5.741|Liksemburg 59.115
38|Kolombo 17,70]Y.Zellanda 5.288 |Kolombiya 57.947
39|Santiago 15,84 |Kolombiya 4.724|B.Aires 46.962
40| Tahran 15,57 |Filipinler 2.392|Filipinler 45.360
41|Ljubljana 14,53|B.Aires 1.668|Y.Zellanda 38.711
42|Lima 13,72|Lima 1.334|Budapeste 34.719
43|B.Aires 10,14 |Tahran 881|Tahran 33.660
44|Osaka 8,80(Ljubljana 383|Lima 23.310
45[Malta 6,02 |Kolombo 260|Ljubljana 8.192

Kaynak: FIBV, Monthly Statistics, March 2006.
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Gelisen Piyasalar Fiyat Kazan¢c Oram Karsilastirmasi

Islem Hacmi (Milyon ABDS, 1986-2005)
Global Gelismis Gelisen iMKB Gel'se(':/i();"’ba' IMKB/Gelisen (%)
1084 3.573.570 | 3.490.718 82.852 13 2,32 0,02
1087 5.846.864 | 5.682.143 164.721 118 2,82 0,07
1088 5997.321 | 5.588.694 408.627 115 6,81 0,03
1080 7467997 | 6298778 | 1.169.219 773 15,66 0,07
1900 5514706 | 4.614.786 899.920 5.854 16,32 0,65
1901 5.019.596 | 4.403.631 615.965 8.502 12,27 1,38
1992 4.782.850 | 4.151.662 631.188 8.567 13,20 1,36
1003 7.194.675 | 6.090.929 | 1.103.746 21.770 15,34 1,97
1904 8.821.845 | 7.156.704 | 1.665.141 23203 18,38 1,39
1905 10218748 | 9.176.451 | 1.042.297 52357 10,20 5,02
1996 13.616.070 | 12.105.541 | 1.510.529 37.737 11,09 2,50
1007 19.484.814 | 16.818.167 | 2.666.647 59.105 13,69 2,18
1908 22.874.320 | 20.917.462 | 1.909.510 68.646 8,55 3,60
1900 31.021.065 | 28.154.198 | 2.866.867 81.277 9,24 2,86
>000 47.869.886 | 43.817.893 | 4.051.905 | 179.209 8,46 442
001 42.076.862 | 39.676.018 | 2.400.844 77.937 5,71 3.5
002 38.645472 | 36.098.731 | 2.546.742 70.667 6,59 2,77
003 29.639.297 | 26.743.153 | 2.896.144 99.611 9,77 3,44
004 39.309.589 | 35.341.782 | 3.967.806 | 147.426 10,09 3,72
2005 47319.584 | 41715492 | 5.604.092 [ 201258 11,84 3,59
Kaynak: Standard & Poor’s Global Stock Markets Factbook, 2006.
Islem Goren Sirket Sayis1 (1986-2005)
Global Gelismis Gelisen iMKB Gelns(;l:/{)()}lobal lMKl(B‘{/?)ellsen
1986 28.173 18.555 9,618 80 34,14 0,83
1987 29278 18.265 11.013 82 37,62 0,74
1988 29.270 17.805 11465 79 39,17 0,69
1989 25.925 17.216 8.709 76 33,59 0,87
1990 25.424 16.323 9.101 110 35,80 121
1991 26.093 16.239 9.854 134 37,76 1,36
1992 27.706 16.976 10.730 145 38,73 1,35
1993 28.895 17.012 11.883 160 41,12 1,35
1994 33473 18.505 14.968 176 44,72 1,18
1995 36.602 13.648 17.954 205 49,05 1,14
1996 40.191 20242 19.949 228 49,64 1,14
1997 40.880 20.805 20075 258 49,11 1,29
1998 47.465 21,111 26.354 277 55,52 1,05
1999 48.557 22277 26.280 285 54,12 1,08
2000 49.933 23.996 25.937 315 51,94 121
2001 48.220 23.340 24.880 310 51,60 1,25
2002 48375 24.099 24276 288 50,18 1,19
2003 49,855 24414 25441 284 51,03 1,12
2004 48.806 24,824 23.982 296 49,14 1,23
2005 49.946 25337 24.609 302 49,27 1,23
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——————
Pakistan |
Mok ks —
Malezya 1
Kore |
Ordin |
Endonezys |e—
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Kaynak: Standard & Poor’s, Emerging Stock Markets Review, March 2006.
Gelisen Piyasalar Fiyat/Kazan¢ Orani
1997( 1998 1999| 2000( 2001| 2002| 2003 2004| 2005| 2006/3
Arjantin 16,3 134 39.4] -889,9 32,6 -1,4 21,1 27,7 11,1 13,9
Brezilya 12,4 7,0 23,5 11,5 8,8 13,5 10,0 10,6 10,7 11,0
Cek Cum. 37,1 -11,3] -149] -164 5,8 11,2 10,8 25,0 21,1 22,3
Cin 34,5 23,8 47,8 50,0 22,2 21,6 28,6 19,1 13,9 17,3
Endonezya 10,5] -106,2 -7,4 -5,4 -1,7 22,0 39,5 13,3 12,6 14,5
Filipinler 10,9 15,0 22,2 26,2 45,9 21,8 21,1 14,6 15,7 16,6
G.Afrika 10,8 10,1 17,4 10,7 11,7 10,1 11,5 16,2 12,8 6,2
Hindistan 15,2 13,5 25,5 16,8 12,8 15,0 20,9 18,1 19,4 23,1
Kore 1791 47,1 -335 17,7 28,7 21,6 30,2 13,5 20,8 20,8
Macaristan 27,4 17,0 18,1 14,3 13,4 14,6 12,3 16,6 13,5 15,0
Malezya 9,5 21,11 -18,0 91,5 50,6 21,3 30,1 22,4 15 16
Meksika 19,2 23,9 14,1 13,0 13,7 15,4 17,6 15,9 14,2 14,9
Pakistan 14,8 7,6 132| -117,4 7,5 10,0 9,5 9,9 13,1 15,8
Peru 14,0 21,1 25,7 11,6 21,3 12,8 13,7 10,7 12,0 11,9
Polonya 114 10,7 22,0 19,4 6,1 88,6 -353,0 39,9 11,7 12,5
Rusya 8,1 37 71,2 3.8 5,6 12,4 19,9 10,8 24,1 29,3
Sili 14,7 15,1 35,0 24,9 16,2 16,3 24,8 17,2 15,7 19,4
Tayland -32,8 -3,6] -12.2 -6,9] 163.,8 16,4 16,6 12,8 10,0 10,0
Tayvan 28,9 21,7 52,5 13,9 29,4 20,0 55,7 21,2 21,9 22,3
Tiirkiye 20,1 7.8 34,6 15,4 72,5 37,9 14,9 12,5 16,2 17,2
Urdiin 14,4 15,9 14,1 13,9 18,8 114 20,7 30,4 6,2 52,1
Venezuella 12,8 5,6 10,8 30,5| -347,6f -11,9 14,4 6,0 5,1 7,3

Kaynak: Standard & Poor’s Global Stock Markets Factbook, 2006.

Kaynak: IFC Factbook 2004; Standard&Poor’s, Emerging Stock Markets Review, March 2006.

Not  : S&P /IFCG Endeksi’ne dahil hisse senetlerine ait rakamlardir.
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Hisse Senetleri Piyasasi Getirileri (ABD $ Bazh, 30/12/2005-05/04/2006)
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Kaynak: The Economist, April 8th 2006.
Gelisen Piyasalar Piyasa Degeri / Defter Degeri
1997 1998] 1999 2000) 2001 2002) 2003[ 2004| 2005{ 2006/3
Arjantin 1,8 1,3 1,5 0,9 0,6 0,8 2,0 2,2 2,5 3,1
Brezilya 1,0 0,6 1,6 1,4 1,2 1,3 1,8 1,9 2,2 2,4
Cek Cum. 0,8 0,7 0,9 1,0 0,8 0,8 1,0 1,6 2,4 2,5
Cin 3,9 2,1 3,0 3,6 2,3 1,9 2,6 2,0 1,8 2,3
Endonezya 1,4 1,5 3,0 1,7 1,7 1,0 1,6 2,8 2,5 2,9
Filipinler 1,3 1,3 1,4 1,0 0,9 0,8 1,1 1,4 1,7 1,8
G.Afrika 1,6 1,5 2,7 2,1 2,1 1,9 2,1 2,5 3,0 2,6
Hindistan 2,3 1,8 3,3 2,6 1,9 2,0 3,5 3,3 5,2 6,1
Kore 0,5 0,9 2,0 0,8 1,2 1,1 1,6 1,3 2,0 2,0
Macaristan 4,2 3,2 3,6 2,4 1,8 1,8 2,0 2,8 3,1 3,4
Malezya 1,4 1,3 1,9 1,5 1,2 1,3 1,7 1,9 1,7 1,8
Meksika 2,3 1,4 2,2 1,7 1,7 1,5 2,0 2,5 2,9 3,1
Pakistan 2,3 0,9 1,4 1,4 0,9 1,9 2,3 2,6 3,5 4,2
Peru 2,0 1,6 1,5 1,1 1,4 1,2 1,8 1,6 2,2 2,6
Polonya 1,7 1,5 2,0 2,2 1,4 1,3 1,8 2,0 2,5 2,7
Rusya 0,5 0,3 1,2 0,6 1,1 0,9 1,2 1,2 2,2 2,6
Sili 1,6 1,1 1,7 1,4 1,4 1,3 1,9 0,6 1,9 2,0
Tayland 0,8 1,2 2,1 1,3 1,3 1,5 2,8 2,0 2,1 2,0
Tayvan 3,1 2,6 34 1,7 2,1 1,6 2,2 1,9 1,9 2,0
Tiirkiye 6,8 2,7 8,9 3,1 3,8 2,8 2,6 1,7 2,1 2,3
Urdiin 1,8 1,8 1,5 1,2 1,5 1,3 2,1 3,0 2,2 5,7
Venezuella 1,2 0,5 0,4 0,6 0,5 0,5 1,1 1,2 0,7 1,0

Kaynak: IFC Factbook 2004; Standard & Poor’s, Emerging Stock Markets Review, March 2006.

Not : S&P /IFCG Endeksi’ne dahil hisse senetlerine ait rakamlardir.
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Tahvil Piyasasi islem Hacmi (Milyon ABDS$, Ocak 2006-Mart 2006)
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Kaynak: FIBV, Monthly Statistics, March 2006.
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Tiirkiye'de Yabanci Yatirnmlarin Hisse Senetleri
Piyasa Degerine Oram (1986-2005)
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Kaynak : TCMB Veri Bankasi; IMKB Verileri.
. , .
IMKB'de Yabancilarin Islem Pay1 (Ocak 1998-Mart 2006)
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Kaynak: IMKB Verileri.
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IMKB ile Baz1 Piyasalarin Fiyat Korelasyonlar
(Mart 2001-Mart 2006)
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Kaynak:

: Standard & Poor’s, Emerging Stock Markets Review, March 2006.

Agiklama: Tliski katsayist -1 ile +1 arasinda degisir; iliski katsayisi (korelasyon) 0 ise fiyatlar arasinda
ele alman donem itibariyle iliski olmadig belirtilir.

Baz1 Hisse Senedi Piyasa Endekslerinin Karsilastirilmasi
(31 Ocak 2000 =100)

700
== KORE - PORTE{Z
SINGAPLR AVUSTURYA
m—)l(—RLYA == MALEZYA
empes YUNANSTAN === TURKIYE
500 +
400
300
200
NN 4 .
100 *
) 3 -
v
N |
-+ —-———
o o N N ® ® < < n v
€888888555555888888388888333333388388888
M EXNET OO EXNET HORENET HOEE XNET HEEXNET HOEXNET G S
08 T g 08T D28 08T >0 08 ® g 08 ® g 08T g 0 8
OSsQgWyo=s=sQgWyo==_8Wyo==8Wyo==E8Wyo==2Wyxo=

Kaynak: Reuters
Not: Karsilagtirmalar ABD Dolar1 bazindadir.
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IMKB Dergisi Cilt: 9 Say1: 34

ISSN 1301-1650 © IMKB 1997 IMKB Fiyat Endekslerinin Kapanis Degerleri
F YTL Bazli _‘
. ULUSAL-100 | ULUSAL-SINAI H%/EESTALER ULUSAL-MALI |ULUSAL-TEKNOLOJI Kmé%o Jﬂgﬂ YENI EKONOMI
IMKB (Ocak 1986=1)| (1119039 7 17 1ggg- 1| G1:121990-33) | BOOGTO0-H610)] 1) u o 371 g7 2B 20052590
: T g . 1986 1,71
Piyasa Istatistikleri 087 o7
1988 3,74
1989 22,18
. . . 1990 32,56
HISSE SENETLERI PIYASASI 1991 89| 4963 33,55
1992 40,04 49,15 2434
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1987 82 0l 118 3| 35| 28215861 | 2000 | 13.782,76| 1141344 | 9261,82 | 18.234,65 9.236,16 | 7.943,60 |20.664,11
1988 79 0,15 115 2| 1I128] 1048 | 497 2002 1036992 9.888,71 | 6.897,30 | 12.902,34 726084 | 5.452,10 |28.305,78
1989 76 ) 3 0,01 3 16 6756 344 | 15,74 2003 18.625,02| 16.299,23 9.923,02 | 25.594,77 8.368,72 10.897,76 |32.521,26
2004 24.971,68 | 20.88547 | 13.914,12 | 35.487,77 7.539,16 17.114,91 |23.415,86 39.240,73
1990 | 110 13 5854|006 | 2 B | BBTL 262 | BIT) - 2005 | 39777.70| 3114059 | 18.08571 | 6280064 | 1366997 |23.037.86 | 2847496 | 2982090
1991 | 134 35 8502) 0,14 34 79 | 15.564| 395 | 1588 | - 2006 | 42.911,32| 3296191 | 20.01886 | 68.636,50 | 15558,11 |22.089.86 [30.20593 | 31.556,79
1992 145 36 8567 022 34 85 9.922| 643 | 11,39 2006/C1{ 42.911,32 32.961,91 | 20.018,86 | 68.636,50 15.558,11 | 22.089,86 |30.205,93 31.556,79
1993 | 160 255 21.770 1 88 S46 | 37.824| 1,65 | 25,75 20,72| 14,86
1994 | 176 651 23203 3 92 836 | 21.785| 2,78 | 24,83 | 16,70| 10,97 EURO
1995 05| 23m [ os3m| 9| 9| 1265 | 20782 356 | 93| 767] 548 . ABD et s w1 o | BN
199 |28 3031 | 37| 12| 13| 3275 | 30797| 287 | 12,15] 1086| 772 o | 51t | VLR oty | MLVETLER| vere | izveree | LS
1997|258 o049 | 58104 36 | 21| 12654 | 61879| 156 | 2439| 1945] 1328 . T gy T TR s aniosesm| s | O
1998 |27 18030 | 70396] 73 | 284 10612 | 33975| 337 | 84| 11| 636 G Iy
1999 | 285  36.877 84.034 156 | 3560  61.137 |114271] 0,72 | 37,52 | 34,08| 24,95 1988 119,82
2000 | 315 111.165 181.934) 452 | 740  46.692 | 69.507| 1,29 | 16,82 | 16,11| 14,05 1989 560,57
1990 642,63
2001 | 310f  93.119 804001 375 | 324  68.603 | 47.689| 0,95 |108,33 |824,42|411,64 1991 0150 | 569.63 | s
2002 288 106.302 70.756 422 | 281 56.370 | 34402 1,20 (19592 26,98 23,78 1992 272,61 334,59 — | 165,68
2003 | 285 146.645 100.165 596 | 407|  96.073 | 69.003| 094 | 14,54| 12,29] 13,19 1993 833,28 | 8979 | 713,13
1994 413,27 462,03 - | 348,18
2004 | 297 208423 147.755 837 | 593| 132.556 | 98.073| 137 | 14,18 1327| 13,96 1995 w6 | 42l | 2683
2005 | 304 269.931 201.763] 1.063 | 794 218318 |162.814| 1,71 | 17,19| 19,38 19,33 1996 53401 | 57233 — | 50040
2006 | 306f 98235 74208 1.637 1237 237.563 |177.180| 1,81 | 2327 21,63| 21,59 1997 982,-- 57~ | 1.022-- | 1287-- 835,-- 10@6;7_
1998 484,01 362,12 688,79 | 609,14 294,22  1.004,
2006/C1| 306 98235 74208 1.637 |1.237] 237.563 |[177.180( 1,81 | 23,27 21,63| 21,59 1999 | 165417 | 108174 | 143508 | 230371 — | 7097 | 146292 | 191246
. “ 2000 817,49 602,47 625,78 | 1.112,08 917,06 538,72 | 1.361,62 - | 1.045,57
giayllkdo"em 2001 | 55752 | 46168 | 37465 | 73761 | 37361 | 32133 | 83588 — | 7414
x Fiyat Kazang Oranlari, 1986-1992 yillari arasinda sirketlerin bir énceki yilin net donem karlart iizerinden hesaplanmustir. 2002 36826 | 351,17 24494 | 458,20 257,85 193,62 | 100521 = | 472
1993 yili ve sonras igin; 2003 778,43 681,22 414,73 | 1.069,73 349,77 455,47 | 1.359,22 723,25
YTL(1) = Toplam Piyasa Degeri / Son iki 6'sar Aylik Dénemin Karlar-Zararlar Toplami 2004 1.075,12 899,19 399,05 1 1.527,87 324,59 73686 | L0813 | 1.689.45 1 924,87
YTL(2) = Toplam Piyasa Degeri / Son dort 3'er Aylik Donemin Karlar-Zararlar Toplami 2005 172623 1 1.351.41 784,87 | 272536 593,24 999,77 | 123573 | 1.294,14 1 171004
ABD §$ =$ Bazinda Toplam Piyasa Degeri / Son dort 3'er Aylik Donem $ Olarak Karlar-Zararlar Toplami 'mi ifade etmektedir. 2006 1.862,36 | 143055 868,82 | 2.978,84 075,23 958,70 | 1.310,94 };22’2; 1.801,72
+ IMKB Yonetim Kurulu'nca hisse senetleri Borsa kotundan gikarilarak Kot Dist Pazar kaydina alinan ve gegici olarak islem 2006/C1] 186236 | 1.430,55 868,82 | 2.978,84 675,23 958,70 | 131094] 1365, 1801,72

gormekten men edilen sirketler hesaplamalara dahil edilmemistir. C: 3 aylik donem
« Borsa Yatirim Fonu verileri sadece islem Hacmi hesaplamalarma dahil edilmistir.



IMKB Dergisi

DIBS Fiyat Endeksleri (02 Ocak 2001 = 100)

YTL Bazh
3 Ay 6 Ay 9 Ay 12 Ay 15 Ay
(91 Gin) (182 Giin) (273 Giin) (365 Giin) (456 Giin) Genel

102,87 101,49 9737 91,61 85,16 | 101,49
105,69 106,91 104,87 100,57 9500 | 104,62
110,42 118,04 123,22 126,33 127,63 | 121,77
112,03 121,24 127,86 132,22 13448 | 122,70
113,14 123,96 132,67 139,50 144,47 | 129,14
113,29 124,28 133,14 140,12 14522 127,71
113,29 124,28 133,14 140,12 14522 127,71

DIBS Performans Endeksleri ( 02 Ocak 2001 = 100 )

| YTL Bazli |
3 Ay 6 Ay 9 Ay 12 Ay 15 Ay

(91 Giin) (182 Giin) (273 Giin) (365 Giin) (456 Giin)
195,18 179,24 190,48 159,05 150,00
314,24 305,57 347,66 276,59 255,90
450,50 457,60 558,19 438,13 464,98
555,45 574,60 712,26 552,85 610,42
644,37 670,54 839,82 665,76 735,10
666,36 693,42 868,48 690,34 762,65
666,36 693,42 868,48 690,34 762,65

DIBS Portfoy Performans Endeksleri (31 Aralik 2003=100)

IMKB Piyasa Istatistikleri 59 60
] TAHVIL VE BONO PIYASASI il
| Islem Hacmi |
—
Kesin Alim-Satim Pazar1
Toplam Giinlitk Ortalama
(Milyon YTL) (Milyon ABDS) (Milyon YTL) (Milyon ABDS)
1991 1 312 0,01 2
1992 18 2.406 0,07 10 2001
1993 123 10.728 0,50 44 2002
1994 270 8.832 1 35 2003
1995 740 16.509 3 66 2004
1996 2.711 32.737 11 130 2005
1997 5.504 35472 22 141 2006
1998 17.996 68.399 7 274 2006/C1
1999 35.430 83.842 143 338
2000 166.336 262.941 663 1.048
2001 39.777 37.297 158 149
2002 102.095 67.256 404 266
2003 213.098 144.422 852 578
2004 372.670 262.596 1.479 1.042 ]
2005 480.723 359.371 1.893 1.415
2006 113.677 85.883 1.864 1.408
2006/C1 113.677 85.883 1.864 1.408
2001
Repo-Ters Repo Pazari 2002
I 1
Repo-Ters Repo Islem Hacmi ;ggi
Toplam Giinlikk Ortalama 2005
(Milyon YTL) (Milyon ABDS) (Milyon YTL) (Milyon ABDS) 2006
1993 59 4,794 0,28 22 2006/C1
1994 757 23.704 3 94
1995 5.782 123.254 23 489
1996 18.340 221405 73 879
1997 58.192 374.384 231 1.486
1998 97.278 372.201 389 1.489 |
1999 250.724 589.267 1.011 2.376
2000 554.121 886.732 2.208 3.533
2001 696.339 627.244 2.774 2.499
2002 736.426 480.725 2911 1.900
2003 1.040.533 701.545 4.162 2.806
2004
2004 1.551.410 1.090.477 6.156 4.327 2005
2005 1.859.714 1.387.221 7.322 5.461 2006
2006 509.928 384.999 8.359 6.311 2006/C!
2006/C1 509.928 384.999 8.359 6311

YTL Bazli |

Esit Agirlikli Endeksler Piyasa Degeri Agirlikli Endeksler

EA180- EA180- EAGENEL PDAI180- PDA180+ PDAGENEL REPO
12581 | 130,40 | 128,11 12591 | 13025 128,09 128,09
147,29 | 16029 | 153,55 14751 | 160,36 154,25 15425
152,41 | 166,19 | 159,05 152,67 | 16625 159,80 137,51
152,41 | 166,19 | 159,05 152,67 | 16625 159,80 137,51

C: 3 aylik donem

C: 3 aylik donem





