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Sammendrag

Leif Brubakk

Estimering av en makrokonsumfunksjon for ikke-varige goder 1968-1991

Rapporter 94/9 « Statistisk sentralbyra 1994

I denne rapporten presenteres resultatene fra en gkonometrisk analyse av utviklingen i konsumet av ikke-varige goder
for perioden 1968-1991. Det legges saerlig vekt pa & forstd den noe turbulente utviklingen det siste tidret, kjenne-
tegnet ved en kraftig vekst i perioden 1985-86 og en tilsvarende kontraksjon i 1988-89. | de estimerte relasjonene
inngar husholdningenes disponible inntekt og formue, gitt som summen av finansformue og boligformue, som de
viktigste forklaringsvariablene. Resultatene tyder pé at formue fikk gkt betydning etter dereguleringen av kreditt-
markedet. Det er 0gsa estimert en relasjon hvor disponibel inntekt er splittet opp pa ulike sosiogkonomiske grupper.
En slik oppsplitting synes & redusere den uforklarte variasjonen i data. Pa bakgrunn av estimeringsresultatene kan
konsumveksten i 1985-87 forklares ved vekst i boligformuen kombinert med gkt betydning av formue. Konsum-
nedgangen i 1988-89 kan forklares ved svak vekst i disponibel inntekt, reduksjon i boligformuen og den nedbygging
av finansformuen som fant sted i 1985-87.

Emneord: Makrogkonomi, modell, gkonometri.
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En makrokonsumfunksjon for ikke-varige goder

1. Innledning’

Makrokonsumfunksjonen var i lang tid en av de mest sta-
bile og palitelige relasjonene i de norske makrogkonomiske
modellene. Dette inntrykket endret seg imidlertid dramatisk
i perioden 1985-87. Hverken konsumrelasjonen i Norges
Banks modell RIKMOD eller i SSBs modeller MODAG og
KVARTS var istand til & forklare den sterke veksten i privat
konsum som fant sted i denne perioden. Liknende erfaringer
ble ogsa gjort i andre europeiske land i Igpet av 1980-tallet.
I perioden 1988-89 var vekstraten i konsumet negativ.
Heller ikke denne utviklingen var konsumfunksjonene i
SSBs modeller i stand til & forutsi.

I ettertid har det naturlig nok vart gnskelig a finne mulige
forklaringer pa sammenbruddet i konsumfunksjonene. De
forklaringer som hittil er lansert kan grovt sett deles inn i to
grupper. I Norge (og mange andre land) ble det pa 1980-
tallet gjennomfert en omfattende deregulering av kredittmar-
kedet. En hypotese gar ut pa at denne liberaliseringen med-
fgrte en endring i bankenes og konsumentenes tilpasning
som fglge av endringer i rammebetingelsene. Konsumrela-
sjoner estimert pa data fgr dereguleringen brgt derfor sam-
men.! En annen forklaring pd sammenbruddet, er at de da-
vaerende relasjonene var feilspesifiserte i form av utelatte
formueseffekter.? I perioden fgr dereguleringen av kreditt-
markedet var forholdet mellom inntekt og formue relativt
konstant, noe som kan forklare at ligningene for privat kon-
sum f@yde relativt godt til tross for at de ikke inneholdt for-
mueseffekter. Etter dereguleringen oppstod det et brudd i
korrelasjonen mellom inntekt og formue som fglge av en
sterk gkning i boligprisene. Ifplge den andre hypotesen
matte derfor konsumfunksjoner som ikke inneholdt formue
bryte sammen.

Hovedmalsetningen med arbeidet som presenteres i denne
rapporten har vert  estimere en konsumrelasjon for ikke-
varige goder som i stgrst mulig grad forklarer utviklingen
for disse konsumgodene bade fgr og etter dereguleringen av
kredittmarkedet. Det blir lagt szrlig vekt pa & drgfte formu-
ens betydning for konsumet samt ngdvendigheten av &
modellere eksplisitte skift i koeffisientene.

Rapporten er disponert som fglger: I kapittel 2 drgftes ut-
valgte deler av konsumteorien. Kapittel 3 tar for seg en del
pkonometrisk teori relevant for estimering pa tidsseriedata
og i kapittel 4 presenteres estimeringsresultatene. Hoved-
konklusjonen fra dette arbeidet er at husholdningenes for-
mue har betydning for privat konsum av ikke-varige goder.
Videre tyder resultatene pé at formuen fikk gkt betydning
etter dereguleringen av kredittmarkedet.

* Denne rapporten bygger pa min hovedoppgave i sosialgkonomi. Takk til Ragnar Nymoen og Adne Cappelen for nyttige kommentarer til tidligere utkast.
En spesiell takk til Bjgrn Naug for grundig og kritisk gjennomgang av tidligere utkast. Eventuelle feil og mangler er fullt og helt mitt eget ansvar.

1 Se Magnussen og Moum (1992) og Muellbauer og Murphy (1989).
2 Se Brodin og Nymoen (1992).
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2. Konsumteori

To sentrale teorier i konsumlitteraturen er livssyklushypo-
tesen drgftet i Ando og Modigliani (1963) og Friedman’s
permanentinntektshypotese (Friedman (1957)). Utgangs-
punktet for disse teoriene er det samme, og jeg vil begrense
meg til en presentasjon av fgrstnevnte teori. Siktemalet med
dette kapittelet er ikke ngdvendigvis & utlede testbare impli-
kasjoner fra disse teoriene, men 4 finne frem til relevante
forklaringsvariable som kan inngé i konsumrelasjonene for
ikke-varige goder som vil bli estimert i kapittel 4. Forgvrig
vil en ogsa matte ta hensyn til vesentlige restriksjoner som
eventuelt fglger fra teoriene. En slik bruk av gkonomisk
teori er helt i trdd med det som ofte gér under betegnelsen
"Hendry-metodologien”, som blir n@rmere drgftet i kapittel
3.1 forste del av kapittelet antas det at kapitalmarkedene er
perfekte. Denne forutsetningen vil senere bli erstattet med
en antagelse om at en andel av konsumentene mgter lane-
skranker i kredittmarkedet. Til slutt diskuteres boligfor-
muens betydning for konsumet.

2.1 Livssyklushypotesen

Utgangspunktet for bade livssyklushypotesen og permanent-
inntektshypotesen er teori for tilpasning over tid. Vi betrak-
ter i det fglgende en representativ husholdning med en se-
parabel nyttefunksjon gitt ved

1) U=X1+8)"u(c)
=0

der 0 er den subjektive tidspreferanseraten. Om den tidsuav-
hengige nyttefunksjonen u(c) antas de "vanlige" forutset-
ninger a gjelde. I tillegg gjgr vii (2.1) en forutsetning om
"uendelig horisont". Vi skal dessuten anta at u(c) er homo-
gen av grad k. Dette er forsavidt en ungdvendig streng forut-
setning, men den kan forsvares med at den forenkler utled-
ningen og at den ikke er ngdvendig for konklusjonene. Det
er tilstrekkelig & forutsette at preferansene er homotetiske.
Antagelsen om homogenitet av grad k impliserer som kjent
at

22) w(Aic)=A k-l w(c),

et resultat vi vil fa bruk for i det fglgende. Videre ser vi bort
fra at det eksisterer usikkerhet med hensyn til fremtidig inn-
tekt, og det forutsettes dessuten perfekte kapitalmarkeder
med en konstant realrente.

Husholdningens formue pa vilkarlig tidspunt er gitt ved

(23) W =(4r) Wy 1 + Vi = Crai

der w uttrykker formuen og y er husholdningens arbeidsinn-
tekt. r er realrenten.

Maksimering av (2.1) gitt (2.3), ved bruk av Lagrange’s
metode, gir at fglgende ngdvendige betingelser mé vare
oppfylt

24) (140) " w(cpi) — ;=0

2.5) (147) iy ;=0

der u er Lagrange-multiplikatoren. (2.4) og (2.5) gir at
2.6) w(cy;)=[1+0)/(A+r)]w(cpyiq)

Benytter vi na (2.2), kan dette skrives

Q) w(cy)=w ([A+r)/(1+8)] "*cpip)

og vi ma da ha at

(2.8) cpi=0cpiyhvora=[(1+n/(1+6)] 11k

Ved 4 integrere (2.3) fglger det at ndverdien av hushold-
ningens totale ressurser, altsa husholdningens totale formue
pa et vilkarlig tidspunkt t, kan uttrykkes

oo oo

29) Vi=(4r)w + 3 (I+r) T yp= 2 (14 1) T oy
=0 =0

(2.9) gir videre ved systematisk substitusjon

(2.10) ci=d'c,
Setter vi dette inn i (2.9) far vi etter litt regning

(2.11) ¢, =kV, , hvork=[(1+ r—a)/(1+r)]
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Konsumet pa tidspunkt t er altsa proporsjonalt med naverdi-
en av total formue pd samme tidspunkt, med proporsjonali-
tetsfaktor k Som det fremgar vil k avhenge av realrenten og
den subjektive tidspreferanseraten. Denne linere sammen-
hengen mellom konsum og total formue er ogsa utgangs-
punktet for analysene til Ando/Modigliani (og Friedman).
Forutsetningene de benytter for 4 utlede (2.11) er imidlertid
ikke fullt ut sammenfallende med de som er benyttet her.

Som nevnt tar Ando og Modigliani (A&M) utgangspunkt i
en relasjon av samme type som (2.11). Imidlertid betrakter
A&M et enkelt individ (ikke en husholdning) og individet
har ikke evig liv, men lever i et endelig antall ar. Selve ut-
ledningen som ligger til grunn er presentert av Modigliani
og Brumberg (1954). Proporsjonalitetsfaktoren k (fra
(2.11)), vil na i tillegg avhenge av individets alder (dvs.
gjenstaende levear). For & folge A&M kan vi da for et indi-
vid med alder T skrive

N
212) T=k" VI hwor v,=wl | +yT + Y (+ @T) yeTi
=T+l

der N uttrykker forventet levetid. yT' angir individets for-
ventede inntekt ved alder iT. For & komme videre definerer
A&M "gjennomsnittlig forventet arlig inntekt"

N
@2.13) YT =(N-T)' Y (14 ) (1) T
i=T+1

(2.12) kan da skrives som fglger
@14 f =K ¥ + K (N-T) 3T +wl.,

Dersom alle individer innenfor en bestemt aldersgruppe T
har lik proposjonalitetsfaktor k, kan vi summere over hver
aldersgruppe for a finne aggregert konsum for en bestemt

aldersgruppe T som fglger

(2.15) CT =kl YT+ (N-T) K T+ W7

hvor altsé de store bokstavene refererer til aggregerte stgr-
relser. En n&rliggende fortsettelse er n & formulere en
aggregert konsumrelasjon for alle aldersgrupper av fplg-
ende type

(2.16) C,=B Y, +B, Y7 + B3 W,

En kan her tenke seg at koeffisientene er veide summer av
de tilsvarende aldersspesifike koeffisientene

For & sikre at koeffisientene i (2.16) er stabile over tid, ma
vi forututsette at parametrene for alle aldersgrupper er kon-
stante over tid, og at det samme gjelder for aldersstrukturen
i befolkningen og fordelingen av inntekt, forventet inntekt
og formue over aldersgruppene. Grunnen til at aldersstruk-
turen er av betydning fglger av selve "livssyklushypotesen”.

Et sentralt poeng i denne hypotesen gar pa at en konsu-
ments inntekts- og konsumbane gjennom livet ikke er sam-
menfallende. I fglge A&M, stiger den typiske inntektsbanen
fra yrkeskarrieren begynner til den nar en topp et eller annet
sted litt over midtveis i karrieren. Deretter synker inntekten
nér individet n@rmer seg pensjonsalder. Konsumet derimot,
hevdet A&M, oppviser mye mindre endringer fra periode til
periode. A&M antok altsé at konsumbanen er relativt flat
over livssyklusen. Det typiske individ inntar derfor en netto
gjeldsposisjon i begynnelsen av sin karriere, for sa etter-
hvert & komme over i en netto fordringsposisjon. I den siste
delen av livet vil individet tere pa denne positive formuen.

Som vi ser er ikke (2.16) umiddelbart anvendbar for gkono-
metriske analyser siden forventet inntekt inngér som for-
klaringsvariabel. En av hypotesene A&M prgvde ut var &
relatere forventet inntekt til observerbar inntekt pa fplgende
mate

@17) Yi=B,,
som innsatt i (2.16) gir
(2.18) G=PBs Y, + B3 W

der Bs = B; + B,P4. Livssyklusteorien antyder altsa at inn-
tekt og formue har betydning for bestemmelsen av kon-
sumet. Videre har vi sett at aldersstrukturen vil kunne spille
en rolle. A&M forutsatte konstant realrente. Dette er ikke
en realistisk antakelse, og som det fremgér vil ogsa real-
renten vare en kandidat til forklaring av konsumet dersom
denne tillates a variere.

Vi har sa langt antatt at individet kjenner sin fremtidige inn-
tekt. Dette er opplagt en forenkling. En mer realistisk an-
takelse er at fremtidig inntekt er en stokastisk variabel. For
tilfellet der inntekt fglger en bestemt sannsynlighetsfor-
deling, vil det generelt vere vanskelig & utlede eksplisitte ut-
trykk for konsumet. Hall (1978) viser at dersom individene
har rasjonelle forventninger om fremtidig inntekt og prefe-
ransene kan representeres ved en kvadratisk nyttefunksjon,
sa vil konsumet i periode t vaere gitt ved

2.19) ¢;=p+pcyy+¢

derpogper parametre3 og €, et stokastisk ledd. Ifglge Hall
vil den beste prediktor for c; vare p + p c,_;. All relevant in-
formasjon kjent pa tidspunkt t-1 er inkorperert i c¢,_;. g, Ut-
trykker effekten pa ct av en oppjustering av inntektsforvent-
ningene fra periode t-1 til t. Som det fremgar av (2.19) har
ikke usikkerhet betydning for konsumet nar individenes nyt-
te kan uttrykkes ved en kvadratisk nyttefunksjon. Som regel
vil imidlertid gkt usikkerhet fgre til gkt sparing ut fra et for-
siktighetsmotiv. Det er rimelig & anta at endring i ledighets-
raten vil vaere positivt korrelert med variasjonen i inntekt.
Okt ledighet farer til gkt usikkerhet med hensyn til fremti-

3 Realrenten inngr i bade p og p.  og p vil sdledes kunne variere dersom realrenten endres over tid.

10
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dig inntekt. Det er derfor vanlig a inkludere endring i ledig-
hetsraten i konsumfunksjonen som et uttrykk for usikkerhet

Et arbeid som har hatt stor inflytelse pa senere konsumstu-
dier, er Hendry og von Ungern-Sternberg (1981) (heretter
HUS). HUS postulerer at individene, som et resultat av en
bakenforliggende nyttemaksimering, gnsker  opprettholde
et konstant forhold mellom konsum og inntekt og mellom
formue og inntekt. Dette kan uttrykkes som fglger

(220) C=KY

(221) W=BY

der K og B er konstanter. De gvrige variable har samme
tolkning som ovenfor. (2.20) og (2.21) vil representere en
stasjonzrlgsning. De variable antas imidlertid a vare stokas-
tiske slik at avvik fra likevekt kan oppsta. Aktgrene gnsker

4 unnga slike avvik, noe HUS formaliserer ved a anta at ak-
tgrene har en kvadratisk tapsfunksjon i avviket mellom de
planlagte stgrrelsene CP og WP og stasjonerlgsningen gitt
ved (2.19) og (2.20). HUS antar fglgende tapsfunksjon pa
logaritmeform

L=k (W-y,_ b)Y +hy (S -y, k)

(2.22) :
+03 (R ey ) =20 (S =cmy) Or = Yee1)

der c=InC, y=InY, w=InW, k=InK og b=InB. Som det frem-
gér av (2.21) er det ogsa kostnader forbundet med & foreta
en momentan tilpasning av konsumet til en ny likevekt. Dis-
se kostnadene er imidlertid mindre enn kostnadene ved ikke
a endre konsumet nar likevektslgsningen endres. Dette for-
holdet er ivaretatt av det siste leddet i (2.21). Individene an-
tas sa & minimere L med hensyn pa ¢ (eller w?) gitt en re-
striksjon av typen (2.3). Dette resulterer i en dynamisk kon-
sumrelasjon pa formen

Ac,=0,+0; Ay, +0 1= Cp_
(2.23) =00 +01 Ay, + 6, (y1—¢1)
+03 (W= Y1)+ Uy,

der u, er et stokastisk ledd. (2.22) er et eksempel pa en sa-
kalt feilkorreksjonsmodell, som vi kommer nzrmere tilbake
til 1 kapittel 3.

2.2 Kredittrasjonering

Modellene til A&M bygger pa en antakelse om perfekte ka-
pitalmarkeder, noe som blant annet innebarer at individene
fritt kan lane det de matte gnske til en gitt rente. Dette er
ikke en god beskrivelse av det norske ldnemarkedet i perio-
den for dereguleringen av kredittmarkedet og antakeligvis
heller ikke for perioden etter dereguleringen. Mye tyder
nemlig pa at en del individer har vart rasjonerte i perioden
etter dereguleringen. Det kan vises at i en situasjon med
asymmetrisk informasjon mellom kredittinstitusjon og lane-
taker, vil det kunne vare optimalt for kredittinstitusjonen &
rasjonere kreditten. Var hypotese vil likevel vare at norsk
gkonomi gikk over i et regime med mindre grad av kredittra-
sjonering etter liberaliseringen av kredittmarkedet. Vi skal
na se nermere pa hvilke konsekvenser det kan fé for konsu-

met at individene mgter skranker i 1anemarkedet. For enkel-
hets skyld begrenser vi oss til en to-periode modell.

Individenes nyttefunksjon og beskrankninger antas gitt ved
henholdsvis

(224) U=u(cy)+(140)  u(cy)

0g

225) wi=(+r)wy+y; —¢
(226) cr=y,+(1+1r)w

Dette er helt i trad med (2.1) og (2.3) ovenfor, med i=1,2 og
wy=0. y, og y, antas eksogent gitt. w betegner her netto for-
dringer. Individene har begrenset adgang til a ta opp 1n,
noe vi skal formalisere ved & anta at w; ma overstige en gitt
nedre grense w;*, dvs.

227y wy 2 wT

I fig. 2.1 har vi illustrert individets tilpasning nar w;*=0

x; uttrykker likvid beholdning i periode 1 og er gitt ved
x;=y+(1+r)wp. Nar w;*=0 gir x; maksimalt oppndelig kon-
sum. De stiplede linjene uttrykker individets budsjettlinjer,
som formelt kan skrives

(2.28)
(¢ Cz)a{cl 1) C2=xl+(¥+")_1y2 hvis w; >0
cy=x; hvisw; 0

Budsijettlinjene far en knekk i ¢, = y, (Jmf. fig. 2.1), noe
som illustrerer at individet ikke har mulighet for & ta opp
lan. Dersom x; < x2, vil laneskranken vzre effektiv og indi-

. -‘Figur‘?.‘lv

C2. Y2

xA x8 x¢ c,, X,

11
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videt vil konsumere hele sin likvide beholdning. I et slikt
regime fglger det at den marginale konsumtilb¢yeli ghet vil
vere lik én. En marginal gkning i inntekten vil i sin helhet
bli konsumert. For x; < xB folger det av figuren at den mar-
ginale konsumtllbﬂyehghet er mindre enn én. I dette regi-
met vil vi ha samme tilpasning som i tilfellet uten kreditt-
rasjonering, noe som skyldes at restriksjonen (2.26) ikke er
bindende.

En viktig implikasjon i tilfellet hvor individet er rasjonert,
er at kredittinstitusjonenes utlan vil vere en selvstendig for-
klaringsvariabel for konsumet. Nar individene er rasjonerte,
vil (2.26) vare oppfylt med likhet, og det fglger da fra
(2.24) at

(229) c;=(1+r)wy+y; -

w* kan her tolkes som et uttrykk for utlan. I tilfellet uten
rasjonering er utldn endogent bestemt, og vil derfor ikke ha
en selvstendig effekt pa konsumet. En mer formell begrunn-
else for at utlansvolumet vil kunne ha en selvstendig effekt
pa konsumet i et regime med kredittrasjonering er gitt av
Cappelen (1991).

Fra diskusjonen ovenfor fglger det at rasjonerte konsumen-
ter vil ha en en hgyere marginal konsumtilbgyelighet av li-
kvide midler enn individer som kan tilpasse seg fritt. Denne
typen asymmetri gir viktige implikasjoner for tilfellet der
andelen rasjonerte individer endres. Hvis vi betegner denne
andelen A , kan aggregert konsum uttrykkes som fglger

(2.30) c=AR(z;a)+(1-1) cY(zB)

R (z;a) og v (z;B) er konsumfunksjoner (aggregerte) for
henholdsvis rasjonerte og ikke-rasjonerte individer, der z er
en vektor med ) forklaringsvariable og o ogP er tilhgrende
paramctervcktorer Huvis vi spesielt antar at ¢ = o’z

og ¢V =B’z har vi at (2.28) kan uttrykkes

23) c=¢’z,9=[ar+(1-1)P]

Det fglger av (2.29) at en endring i A vil endre @; dersom

a; # B; . Ut fra teorien er det derfor rimelig & vente at en libe-
ralisering av kredittmarkedet vil gi skift i koeffisientene for
inntekt og den likvide delen av formuen ( i (2.30)). En vik-
tig konklusjon fra dette er at vi vil vente en lavere marginal
konsumtilbgyelighet nar andelen rasjonerte reduseres.

2.3 Boligformuens betydning for konsumet

I flere nylig foretatte empiriske studier av makrokonsum-
funksjonen har bohgformuen vart trukket frem som en vik-
tig forklanngwanabel Sarlig understrekes realprisgknin-
gen pé boliger som en viktig arsak til den kraftige reduksjon
i spareraten som ble observert i en rekke land pa midten av
1980-tallet. Jeg vil nedenfor kort drgfte det teoretiske grunn-
laget for en slik hypotese.

Skjaveland (1989) diskuterer, med utgangspunkt i en to-
periode modell den teoretiske relevansen av boligprisene
for konsumet.’ Modellen Skjaeveland benytter er en utvid-
else av modellen presentert i 2.1. Utvidelsen bestar i at for-
muesvariabelen er splittet opp i finansformue og boligfor-
mue og at individene tillates a etterlate seg arv. KOHklllSjO—
nen er at det kun er varige prisendringer som kan ha effekt®
av betydning pa konsumet. En midlertidig prisendring vil,
for et individ som ikke planlegger 4 endre sin boligstgrrelse,
ikke ha noen konsumeffekt. Individer som reduserer sin bo-
ligmasse vil realisere en kapitalgevinst nér boligprisene
pker, mens det motsatte er tilfellet for de som kjgper en stgr-
re bolig. Siden boligmassen pa kort sikt er gitt, vil nettoge-
vinsten for disse to gruppene sett under ett vare lik null.
Eventuelle konsumeffekter ma vare et resultat av ulik kon-
sumtilbgyelighet for de to gruppene og vil derfor neppe
vere s&rlig betydelige. En varig prisendring innebarer en
gevinst for individer som ikke planlegger 4 endre bolig-
volumet, fordi sluttformuen gker (gitt at individene gnsker &
etterlate seg en positiv sluttformue til sine etterkommere).
Denne formuesgkningen kan helt eller delvis tas ut i gkt
konsum, ved at individet gker sin opplaning. Omfordelings-
effekten mellom de som kjgper og selger boliger blir min-
dre. De som gker sin boligstgrrelse vil fa kompensert for ta-
pet av gkt boligpris ved at sluttformuen gker. Det motsatte
gjelder for de individer som reduserer boligstgrrelsen.

Det kan argumenteres for at realprisen pa boliger vil vare
konstant pa lang sikt. Pkt boligetterspgrsel vil pa kort sikt
sla ut i gkte priser, fordi boligmassen er gitt. Dette vil stimu-
lere til igangsettelse av nye byggeprosjekter, slik at tilbudet
gker over tid. Gitt at marginalkostnadene i produksjonen av
nye boliger er tilnermet konstante, vil boligprisene pa lang
sikt bevege seg tilbake til sitt initialniva. Dersom dette er til-
fellet, vil alle boligprisendringer vare midlertidige, og bo-
ligformuen vil ikke ha effekt pa konsumet. En slik konklu-
sjon krever imidlertid at aktgrene har modellkonsistente for-
ventninger. Dette er ikke ngdvendigvis tilfellet. Videre er
det ikke opplagt at marginalkostnadene er konstante. Dette
er et empirisk spgrsmal. Vi kan derfor konkludere med at
teorien ikke gir et entydig svar pa hvorvidt boligformuen
har effekt pa konsumet eller ikke. En fornuftig tilnerming
vil derfor vare 4 la data kaste lys over spgrsmalet.

Det er her antatt perfekte kapitalmarkeder. Nar individene
mgter skranker i lanemarkedet, er muligheten for & ta ut en
del av sluttformuen i konsum begrenset. En vil derfor vente
at en eventuell effekt av boligformuen pa konsumet vil gke
ved overgang til et regime med mindre grad av rasjonering.

Som nevnt er det grunn til 4 tro at det har vert markedsbe-
stemt kredittrasjonering etter dereguleringen av kredittmar-
kedet pa midten av 1980-tallet. I et slikt regime vil utlansvo-
lumet avhenge av den sikkerhet, for eksempel i form av bo-
lig, individene er i stand til 4 stille. Det kan derfor vare en
indirekte effekt av boligformuen pa konsumet, via utlansvo-
lumet, under et regime med markedsbestemt rasjonering.
Dette trekker ogsé i retning av gkt betydning av boligformu-
en for konsumet etter dereguleringen av kredittmarkedet.

4 Se f.eks. Muellbauer og Murphy (1989) og Brodin og Nymoen (1992).

S Skjaveland presiserer ikke hvilket konsumbegrep han har i tankene. P4 bakgrunn av drgftingen synes det imidlertid klart at boligkonsumet er holdt utenfor.
6 Husholdningene ma pé en eller annen mate danne seg en oppfatning om prisendringen er varig eller ikke. Dette tar modellen til Skjeveland ikke hensyn til.
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3. Okonometrisk metode

Hovedvekten i dette avsnittet vil bli lagt pa kointegrasjons-
teorien og dens relevans for feiljusteringsmodellen, som be-
nyttes ved estimering av konsumrelasjonene i kapittel 4. I
tillegg vil jeg se nermere pa eksogenitetsbegrepet og ulike
kriterier for evaluering av gkonometriske modeller.

3.1 Stasjonzere og ikke-stasjonaere prosesser
Vi skal starte med & definere begrepene stasjonzre og ikke-
stasjonzre prosesser. Anta at vi har en stokastisk prosess
X, der t betegner tidsintervall. X, er (svakt) stasjonzr der-
som

@B.1) EX,=p
(3.2) KOV (X,,X,)=KOV (X, , X, ), V1, 5k

u betegner her en konstant. Svak stasjonaritet krever altsa
konstant forventning og at kovariansen mellom to observa-
sjoner kun avhenger av avstanden mellom disse i tid og
ikke av tiden, noe som innebarer at variansen er konstant.

Et eksempel pa en stasjoner tidsserie er en AR(1) prosess
(33) X, =pX,_;+¢g,lpl<l

g, betegner her en "hvit stgy"-variabel, som selv er stasjo-
nar. Det er avgjgrende at absoluttverdien av p er mindre
enn en. For p =1 har vi en sékalt "tilfeldig gang" som er et
eksempel pa en ikke-stasjonar prosess. I dette tilfellet vil
imidlertid AX=X;-X, | vare stasjonzr siden €, er stasjonzr.

Nar en tidsserie X, blir stasjonzr etter a ha blitt differensiert
én gang sier vi at serien er integrert av orden én, og vi skri-
ver X, ~I(1). Generelt er en prosess X, integrert av orden d,
I(d), dersom vi mé differensiere d ganger for & oppna stasjo-
naritet. Det fglger at X, i (3.3) er I(1) for p=1. Integrasjons-
graden til ulike serier er av interesse fordi den sier oss noe
om hvilke variable det er meningsfylt a sette sammen i en
regresjonsligning. Anta at vi gnsker a estimere fglgende lig-
ning

(4 Y,=aX+g,

hvor Y, og X er tidsserier. Dersom vi benytter OLS, ma et
minstekrav vare at g, ~I(0). Vi er da sikret at €, har veldefi-
nert forventning og varians. En tilstrekkelig betingelse for
at g, skal veere en I(0) serie er at bade Y, og X er I(0), noe
som fglger av at summen av to 1(0) serier gir en 1(0) serie.
OLS gir i dette tilfellet, under forutsetning av at (3.4) er en
korrekt spesifikasjon, et konsistent estimat for o. Hvis deri-
mot Yt ~I(1) og X; ~I(1) vil plim a=0. Den endelige vari-
asjonen i en I(0) serie kan ikke forklare den uendelige vari-
ansen i en I(1) serie. Motsatt vil ogsa plim o=0 dersom Y,
~1(0) og X, ~I(1), fordi en variabel med uendelig varians
ikke kan forklare den endelige variansen i en I(0) serie. Til-
fellet hvor bade Y, og X, er I(1) kommer jeg tilbake til i nes-
te avsnittet.

Ut fra det som né er sagt fglger det at serienes tidsserieegen-
skaper bgr sjekkes fgr en gar igang med estimeringen.

Svart mange makrogkonomiske tidsserier har vist seg a
vere I(1). Brodin og Nymoen (1992) rapporterer at dette
gjelder for konsum, inntekt og formue pa norske data. Jeg
vil derfor bygge pa dette resultatet.

3.2 Feilkorreksjonsmodellen og kointegrasjon
Et problem med & estimere en statisk modell som (3.4), er at
det kan eksistere tregheter i tilpasningen som ikke blir ivare-
tatt i en slik formulering. Tilpasningstregheter kan tas hen-
syn til ved at tilbakedaterte variable inkluderes blant regres-
sorene. Et eksempel pa en slik modell er fplgende autore-
gressiv distribuert lag (ADL)-modell

(35) Y,=0t+71 Xt+YZ YI—] +Y3Xt—] +§&,

der vi skal anta at Y, og X er I(1) serier.

En bestemt reparametrisering av (3.5) gir en sakalt feil-
korreksjonsmodell ("error correction model" (ECM)), som
har blitt svert vanlig ved dynamisk modellering i de senere
ar. Den ble introdusert av Sargan (1964), men fikk fgrst sitt
gjennombrudd med Davidson et al. (1978). Feiljusteringsre-
presentasjonen av (3.5) er gitt ved

(36) AY,=0L+b1 AXt+b2 YI—] +b3 Xt—l + &,

hvor by=y;, by=y,-1, b3=y3+y, 0g 0 > by > -2
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Det som typisk kjennetegner en feilkorreksjonsmodell er at
differenser og nivastgrrelser inngéar i samme modell. Forde-
len med & benytte en formulering av typen (3.6) fremfor en
ADL-parameterisering, er at parametrene i (3.6) er enklere

a tolke gkonomisk enn parametrene i (3.5). For (3.6) er den
statiske langtidslgsningen gitt ved

3.7 Yt = —(X/bz - b3/b2 *Xt

Vi kan altsa tolke -bs/b, som langtidseffekten pa Y, av en
marginal gkning i X;. b; 1 (3.6) uttrykker korttidseffekten av
skift i X; pa Y. b, angir den partielle endringen i Y, som fgl-
ger av én enhets avvik fra den statiske langtidslgsningen i
foregaende periode. Korttidsdelen, som er gitt ved de diffe-
rensierte variablene, og langtidsdelen, som er gitt ved niva-
leddene, inngér altsd i feilkorreksjonsmodellen med separa-
te koeffisienter. En annen fordel med reparametriseringen
(3.6) er at kollineariteten mellom regressorene er mindre i
(3.6) enn i (3.5). Dette skyldes at korrelasjonen mellom
differenser og nivaledd og mellom ulike differensledd er re-
lativt liten i forhold til korrelasjonen mellom nivavariable.”
Parametrene i (3.6) blir derfor skarpere bestemt enn para-
metrene i (3.5). De statistiske egenskapene til de to modell-
ene (3.5) og (3.6) er forgvrig identiske.

Anta at vi skal estimere (3.6) ved OLS. Det er da gnskelig

at restleddet er stasjonrt. De differensierte variablene er

pr. definisjon stasjonzre (siden nivéaene er I(1)). Generelt

vil imidlertid en linezr kombinasjon av to I(1) serier (Y,_;
og X;.1) vare I(1), slik at g1 ~(1) med mindre b,=b;=0. Der-
som Y, og X, kointegrerer, vil det imidlertid finnes en vek-
tor som er slik at en linezr kombinasjon av Y, og X, er I(0).
€. er da gitt som en linezr kombinasjon av I(0) serier og er
selv I(0). Engle og Granger (1987) definerer kointegrasjon
som fglger:

Komponentene i en vektor Z sies a veere kointegrert av
orden d,b (skrives ZI(d,b)) hvis alle komponentene i Z
er I(d) og det eksisterer en vektor 0 slik at 6°Z~I(d-b),
b>0. Vektoreno er kointegrasjonsvektoren.

At variable kointegrerer innebarer at de ikke kan drive for
langt fra hverandre over tid. Kointegrasjonssammenhengen
vil da gjelde forventningsmessig og eventuelle avvik vil
vare stasjonzre. Dette koresponderer godt med definisjo-
nen av en stasjonr likevekt ("steady state") i gkonomisk
teori. Anta at (3.4) uttrykker en teorisammenheng mellom
Y og X, f.eks. kan Y vare konsum og X inntekt. Hvis ikke
Y og X kointegrerer, vil ikke (3.4) gjelde forventningsmes-
sig og teorien ma vare ufullstendig. I praksis kan vi imidler-
tid ha malefeil i variablene slik at de observerte variable
ikke kointegrerer selv om de sanne variablene gjgr det. Isa-
fall er det galt a konkludere med at teorien er ufullstendig.

Et svart nyttig resultat innenfor kointegrajonsteorien er
Granger’s representasjonsteorem (Granger (1983)). Teore-
met sier at hvis et sett variable kointegrerer, sa kan de rep-
resenteres med en feilkorreksjonsmodell. Implikasjonen
gjelder ogsa i motsatt retning. En gyldig feilkorreksjonsmo-

dell genererer kointegrerte variable. Dette gir en solid statis-
tisk fundering for feilkorreksjonsmodellen. Dersom de esti-
merte verdiene av b, og bs i (3.6) er signifikante og residua-
lene synes a vare "hvit stgy", er det statistisk grunnlag for &
hevde at nivaleddene Y ; og X,_; kointegrerer og at (3.7) er
en empirisk likevektssammenheng. Hvis Y, og X, ikke koin-
tegrerer, vil plim 22 = plim b5 =0, siden nivleddene da er
I(1) og ikke kan forklare noe som er I(0) (AX,). Insignifi-
kante nivavariable kan derfor veere en indikasjone pa at
variablene ikke kointegrerer

3.3 Eksogenitet

Modellen i (3.6) er en betinget modell hvor vi betinger med
hensyn pa hgyresidevariablene. Gyldig betinging krever at
variablene er eksogene. Engle et.al (1983) skiller mellom
tre typer eksogenitet ut fra hvilke anvendelser modellen er
tiltenkt. Disse er: svak eksogenitet, sterk eksogenitet og
supereksogenitet. Svak eksogenitet er ngdvendig for a sikre
konsistens og effisiens nir OLS anvendes som estimerings-
metode. Skal (3.6) alene benyttes til prediksjoner, ma vi
kreve at forklaringsvariablene er sterkt eksogene. Super-
eksogenitet ma vare oppfylt dersom modellen skal brukes
til politikksimuleringer.

Svak eksogenitet

Vi lar nd Y, og X, vare to stokastiske variable med simultan
tetthetsfunksjon f(Y,,X;; 6), der 6 er den tilhgrende parame-
tervektoren f kan faktoriseres som fglger

(38) f(Y;.X,;0)=g (Y I1X;;0) - h(X;50),

der g er tetthetsfunksjonen til Y, gitt X, med tilhgrende para-
metervektor og h er den marginale tettheten til X; med para-
metervektor @. X, sies & vare svakt eksogen med hensyn til
et sett av parametre ¥ dersom W er en funksjon av A og ikke
av ¢. ¥ er de parametre gkonometrikeren gnsker & estimere
og omtales som interesseparametrene. A, X, er svakt ekso-
gen for ¥ innebzrer at det ikke er tap av informasjon for-
bundet med 4 betinge med hensyn pa X,.

En generell eksogenitetstest er Hausman-testen. Anta at vi
gnsker 4 estimere fglgende betingede modell

(B9 Y,=aZ+BX, +¢,

hvor vi "mistenker" X, for 4 vare endogen. For a teste om
X, er eksogen inkluderer vi residualene fra en estimert redu-
sert-form relasjon for X, i (3.9), og tester sa for signifikan-
sen av disse. Lar vi v vere serien med residualer bestér altsa
testen i a teste for signifikansen til d i fglgende ligning

(.10) Y,=aZ+BX,+8, +¢,

Hausmann-testen er strengt tatt ikke en fullstendi % test for
svak eksogenitet siden effisienskravet ikke testes.” En noe

7 Usikkerheten i parameterestimatene for a., % og bj, i=1,2,3, blir imidlertid den samme enten vi estimerer (3.5) eller (3.6).

8 Se Urbain (1992) for en diskusjon.
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mer uformell test for simultanitetsskjevhet vil vere a
sammenligne OLS-estimatene fra (3.6) med IV-estimatene
fra samme ligning. Store avvik mellom estimatene indikerer
at vi har et simultanitetsproblem.

Supereksogenitet

En variabel er supereksogen dersom den i tillegg til & vere
svakt eksogen ogsa oppfyller et krav om invarians. Invari-
ans er oppfylt dersom det er slik at endringer i den margi-
nale fordelingen h (jmf. (3.8)) ikke pavirker parametrene A i
den betingede fordelingen g. Vi sier da at A er invariant
overfor endringer i den marginale fordelingen. Begrepet
supereksogenitet er derfor nert knyttet til "Lucas’ kritik-
ken".? Dersom supereksogenitet er oppfylt, innebrer dette
samtidig en avvisning av denne "kritikken". Lucas’ poeng
er som kjent at aktgrene handler pa grunnlag av forventning-
er om ulike variable. Dersom det skjer endringer i de margi-
nale prosessene for disse variablene, vil aktgrene ta hensyn
til dette og kanskje endre sin tilpasning. Dette vil sla ut i
endringer i den betingede fordelingen. Dersom de variable
vi betinger med hensyn pé er supereksogene, unngar vi pr.
definisjon dette problemet. I teorimodellen i kapittel 2, av-
henger konsumet i tillegg til observert inntekt ogsa av for-
ventet inntekt. Vi gjorde i (2.17) den antakelse at forventet
inntekt er proposjonal med observert inntekt. Hvis individ-
ene faktisk danner rasjonelle forventninger, er det lite trolig
at sammenhengen (2.17) er stabil over tid. Dersom B4 i
(2.17) far et skift, vil det ogsa bli et skift i parameteren B i
(2.18). Bs er saledes ikke invariant overfor endringer i den
marginale fordeling for inntekt, (2.17). Observert inntekt vil
derfor ikke vare supereksogen i konsumfunksjonen med
mindre koeffisienten for forventet inntekt, bs, er lik null.

Supereksogenitet gir flere testbare implikasjoner. Jeg skal
her ngye meg med 4 skissere en test som er svart intuitiv ut
fra det som er sagt ovenfor.!® Denne testen gar ut pa 4 pa-
vise ustabilitet i de estimerte parametrene, i den marginale
fordelingen for X, samtidig som de estimerte parametrene i
den betingede fordelingen vises & vare stabile. Vi har da en
indikasjon pa at parametrene ¢, i den betingede fordelingen
er invariante overfor de endringene i den marginale fordel-
ingen for X, som har funnet sted i lgpet av estimeringsperio-
den. Et problem med denne testen er at den har relativt liten
styrke.l Dette innebzrer at vi ikke umiddelbart kan for-
kaste en hypotese om at individene handler pa bakgrunn av
fremoverskuende inntektsforventninger selv om den esti-
merte koeffisienten for inntekt i konsumfunksjonen er stabil.

Sterk eksogenitet

Sterk eksogenitet krever svak eksogenitet og fravar av
Granger-kausalitet. For & illustere sterk eksogenitet skal vi
ta utgangspunkt i fglgende modell

G.11) Y,=B X, +¢,,

(G.12) X,= oy X,_

1+ Y +ey

(€)1 €2¢) er bivariat normalfordelt og stokastisk uavhengige.
Var(g|)=01, var(€y)=0,, 08 COV(E}y, £31)=07. X, er svakt
eksogen for B dersom 61,=0. Dette er imidlertid ikke til-
strekkelig for 4 kunne gi gyldige prediksjoner for Y, pa
grunnlag av (3.11) alene dersom o, #0. Vi ma da ogsa ta
hensyn til tilbakevirkningene fra Y, ; til X; i (3.12). a,=0 er
nettopp betingelsen for fraver av Granger-kausalitet. Gene-
relt har vi fraver av Granger-kausalitet fra Y til X i en regre-
sjon av X med hensyn pa tilbakedaterte verdier av X og Y,
dersom det er slik at koeffisientene for de tilbakedaterte Y-
leddene alle er lik O.

34 Modelleringsstrategi12

Den strategi for modellering som benyttes i kapittel 4
bygger pa det Gilbert (1986) betegner som "Professor Hen-
dry’s gkonometriske metodologi". Data er generert fra det
Hendry omtaler som "den datagenererende prosess” (DGP).
Dette er den simultane sannsynlighetsfordeling over alle re-
levante variable. For praktiske formal vil selvsagt DGP, for-
mulert som en tetthetsfunksjon, vare en altfor generell be-
skrivelse. Forenklinger skjer ved at man ser bort fra variable
som ikke anses som relevante i forhold til det problem som
studeres og ved at det betinges med hensyn pa et sett av
variable (jfr. 3.3). Det er imidlertid viktig at den betingede
modell er sa generell som mulig nar det gjelder antall varia-
ble og lag. For a bruke modellering av konsum som eksem-
pel: Alle variable som kan tenkes a pavirke konsumet (gitt
ut fra teorien), slik som inntekt, formue, rente, ledighets-
raten, aldersfordeling osv., bgr ideelt sett innga i den initiale
modellformuleringen. Videre er det ngdvendig & inkludere
et tilstrekkelig antall lag av de relevante variable. Begrens-
ningen ligger i det antall observasjoner som er til radighet.
Antall hgyresidevariable ma ikke bli sa stort at man far et
lavere antall frihetsgrader enn det som kan aksepteres ut fra
hensynet til statistisk utsagnskraft.

Nar si en mest mulig generell betinget modell er formulert,
forenkles den ytterligere ved at man palegger ulike restrik-
sjoner. Man starter med a estimere den generelle modellen,
og deretter teste for signifikansen til de ulike koeffisientene.
Ikke-signifikante variable fjernes fra relasjonen. Prosedyren
gjentas inntil man sitter igjen med signifikante variable. Det-
te er den sakalte "general to specific" metodologien. Frem-
gangsmaten sikrer imidlertid ikke en unik konstellasjon av
signifikante variable. I praksis er det derfor vanlig & til slutt
teste for signifikansen til variable som ble utelatt tidligere i
prosedyren ("specific to general").

Den modellen man kommer frem til bgr sa evalueres
grundig ut fra fglgende kriterier:

1) Det ma vere prinsipielt mulig at modellen har generert
data. Dette kravet refererer seg til milesystemet. En
bgr for eksempel ikke benytte modeller som kan gen-
ere negative verdier av konsumet siden konsumet per
definisjon er positivt.

9 Se Lucas (1976).

10 Testen er foreslatt av Hendry (1988). Se ogsa oversiktsartikkelen til Favero og Hendry (1992).

11 Se simuleringseksperimentene i Favero og Hendry (1992).
12 Dette bygger pa Gilbert (1986).
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2)

3)

4)

5)

6)

Modellen ma vare konsistent med gkonomisk teori.
Ofte er det konkurrerende teorier, men modellen ma
vare konsistent med minst én teori.

Regressorene i modellen ma oppfylle de relevante
eksogenitetskrav (jfr. 3.3)

Parametrene bgr vare stabile over sample-perioden.
Dette er et ngdvendig krav for at modellen skal vere
egnet til prognoseformal. Stabilitetsegenskapene til
parametrene i modellen kan sjekkes ved plott av rekur-
sivt estimerte parametre eller med en rekursiv Chow-
test. Ustabile estimater er ofte et tegn pa at modellen er
feilspesifisert i form av utelatte variable eller uheldig
aggregering, men det kan ogsa indikere en annen type
feilspesifikasjon. For eksempel vil parametrene i mo-
deller med bakoverskuende forventningsdannelse vare
ustabile dersom aktgrene faktisk danner rasjonelle for-
ventninger og det har vert skift i forventningspro-
sessen, jfr. omtalen av supereksogenitet.

Modellen ma forklare systematisk variasjon i data, dvs.
residualene ma ikke vise systematikk i form av auto-

korrelasjon, heteroskedastisitet og fraver av normalitet.

Modellen bgr oppfylle kravet om omslutning ("encom-
pasing"). Dette innebzrer at modellen ma kunne for-
klare minst like mye av variasjonen i data som rivali-
serende modeller. I fraveer av gode rivaliserende
modeller synes det rimelig a erstatte kravet om om-
slutting med et krav om god fgyning.

Dersom modellen oppfyller kriteriene 1)-6), kan den sies &
ha en god design.
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4. Presentasjon av resultatene

4.1 Innledning

Brodin og Nymoen (1992), heretter B&N, har estimert en
relasjon for samlet konsum hvor husholdningenes formue
og disponibel inntekt inngar som signifikante forklaringsva-
riable i langtidslgsningen. Plott av rekursive estimater viser
at modellen har stabile koeffisienter. I tillegg har modellen
vert istand til 4 predikere konsumet relativt godt (se Jansen
(1992)). Imidlertid har det vert reist innvendinger mot
modellen fra flere hold. Det er her nzrliggende a trekke
frem Magnussen og Moum (1992), heretter M&M. Noe av
den kritikk som ble reist av M&M rettet seg mot boligprisin-
deksen som inngar som en del av formuesbegrepet i B&N.
Ifglge kritikken gir ikke utviklingen i denne indeksen et tro-
verdig bilde av prisutviklingen pa annenhédndsboliger i deler
av estimeringsperioden, og beregninger foretatt av M&M
tyder pa at B&N’s konklusjon om en stabil sammenheng
mellom konsum, inntekt og formue hviler essensielt pa den
boligprisindeks som er benyttet.

Begge disse analysene er imidlertid foretatt for samlet kon-
sum. Det vil derfor vere interessant & se hvorvidt konklu-
sjonene endres dersom vi konsentrerer oss om konsum av
ikke-varige goder. Fgrste punkt i dette kapittelet blir derfor
a etablere en makrokonsumfunksjon for ikke-varige goder
som er av samme type som B&N’s. Andre punkt blir sa 4 se
hva som skjer dersom vi benytter en antatt bedre boligprisin-
deks. Dette viser seg & gi en modell med markert ustabile
koeffisienter. I tillegg reduseres t-verdiene til de enkelte
koeffisientene merkbart. Nermere inspeksjon av modellen
gir inntrykk av at modellens parametre ikke er invariante
overfor de endringer som fant sted pa kredittmarkedet i
Igpet av 1980-arene. Tredje punkt i dette kapittelet blir der-
for a modellere disse endringene. Dette resulterer i en mo-
dell med mer stabile koeffisienter som omslutter ("encom-
passes") begge de foregaende modellene. Som et fjerde og
siste punkt har jeg undersgkt relevansen av 4 splitte inntek-
ten opp pé ulike sosiogkonomiske grupper. Motivasjonen
for en slik oppsplitting er en antakelse om at gruppene
Ipnnstakere, selvstendige og trygdede kan ha forskjellig
marginal konsumtilbgyelighet. En slik antakelse har bade
teoretisk og empirisk stgtte.!> Den modellen jeg ender opp
med under dette punktet har stabile koeffisienter og viser
seg a fgye bedre enn alle de foregaende modellene. Resulta-

tene vil vise at formuen er en sentral forklaringsvariabel i
konsumfunksjonen.

4.2 En Brodin/Nymoen-spesifikasjon for
ikke-varige goder
Siktemalet i dette avsnittet er a estimere en modell for ikke-
varige goder hvor kun inntekt og formue inngar som forklar-
ingsvariable i langtidslgsningen. De data som her benyttes,
med unntak av konsum-tallene, er hentet fra RIKMOD-data-
banken i Norges Bank. Som nevnt har B&N, pa tilnzrmet
de samme data, kommet frem til en meningsfylt spesifika-
sjon for samlet konsum. En burde derfor, siden ikke-varig
konsum utgjgr cirka 75% av samlet konsum, kunne forvente
at de{ fr mulig 4 lage en god modell ogsa for ikke-varig kon-
sum.

Jeg starter her opp med fglgende generelle feiljusterings-

modell!?
4 4

Alog c,=x+ Y o; Alog ¢, + Y, B; Alog y,.;
i=1 i=0
4 4 4
+Y 8; Alog wf,_y + 3 A; Alog wg,_; + Y 1; Alog wh,_;
i=0 i=0 i=0
+ 0y log ¢, +o5log y,_; +03log w;
3
+3 My Ok + Mg MOMS, + 15 PSTOPP, +,

4.1)

k=1

Variabeldefinisjoner'®

Ct- konsum av ikke-varige goder i periode t

Vi - husholdningenes disponible inntekt i periode t

wi - husholdningenes likvide fordringer ved utgangen
av periode t-1

wg; - husholdningenes samlede gjeld ved utgangen av
periode t-1

wby - boligformuen, wbg=boligkapital;.; *boligpris;

Wy - husholdningenes samlede formue,
wi=wfi-wgi+wby

Qxe - sesongdummy, k=1,2,3

13 Se f.eks. Cappelen (1980) for en diskusjon.

14 Den eneste forskjellen er at aksjer her er inkludert i formuesbegrepet, noe det ikke er hos B&N.
15 Vi har her splittet formuen opp i de enkelte komponenter i korttidsdynamikken. Dette ble ikke gjort i Brodin og Nymoen (1992).

16 Se ogsa appendiks A

17
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MOMS; - dummy som tar hensyn til innfgringen av mer- brukes tallene til Norsk eiendomsmeglerforbund. Vi merker
verdiavgiften i 1970 oss at brudd i dataserien tidsmessig faller sammen med de-
PSTOPP, -dummy for pris-og lgnnsstoppen i 1978/79 reguleringen av kregjttmarkedet. .

Estimering av (4.1) ved hjelp av OLS for perioden 1968(2)
til 1991(4) (tallet i parentes angir kvartal), der jeg benyttet
prosedyren beskrevet i kapittel 3, gav en modell av flgen-

de type

€ er et stokastisk restledd og oy, B;, &;, A;, L;, Ok, M;, k=1,2,3,
1=1,2,3.4,5, er alle koeffisienter. Alle variablene (bortsett
fra dummyene) er malt i faste (1990) priser.

Den boligpris, PBN som her er benyttet er dokumentert i
Brodin (1988). Indeksen er basert pa husleiekomponenten i
konsumprisindeksen frem til 1978 og i perioden 1978 til
1983 pa Statistisk sentralbyras byggekostnadsindeks. For Alog ¢ = x4+ 0‘1 Alog ¢, | + o oy Alog ¢, 4 + ﬁo Alog y,

1984 og 1985 benyttes arlige oppgaver fra GAB-registeret
over tinglyst omsetning av fast eiendom. Fra 1986 til 1. @2) + 6' log C1* 5, log Vi1 + 03 log Wty Oy

Modell 1

kvartal 1989 anvendes en indeks som bygger pé opplys- + 112 Oy + Tl3 O3 + T]4 MOMS, + T\S PSTOPP,
ninger om antall boligeiendommer omsatt gjennom eien-
domsmegler og verdien av denne omsetningen. Deretter

Estimater T-verdi

61 =-0,448249 -4,93688 RSQ 0,969565

63 = 0,126593 4,20714 CRSQ 0,965941

&2 = 0,234095 4,24671 SER 0-20(')%‘212

&1 = 0,336826 -4,2208 bw ‘

Qa4 = 0,29239 3,82462

A1 = 0,096317 -4,24936

A2 =-0,104564 -7,15908

13 =-0,054072 -5,29018

A4 = 0,046195 3,53339

X = 1,15208 412723

ns = 0,20436 2,58605

o = 0,185955 2,58268

Diagnostiske tester Testobserv. Prob-verdi Merknader

Normalitet:

Skewness 0,082669

Excess Kurtosis 0,00956

Bera-Jarque (Chi(2)) 0,094855 0,95368 Bera-Jarque-testen (Bera og Jarque (1980)) tester en nullhypotese om normal-
fordelte restledd. Test observatoren bygger p& hgyere momenter av residual-
ene og er kji-kvadrat fordelt med 2 frihetsgrader under nullhypotesen.

Funksjonsform

Reset test F(1,82) 0,97796 0,327322 Reset-testen (Ramsey (1969)) er en generell test for feilspesifikasjon, blant
annet valg av funksjonsform. Det testes om heyere ordens polynomer av resi-
dualene har forklaringskraft i den opprinnelige modelen.

Autokorrelasjon: Autokorrelasjonstesten tester nullhypotesen om ingen autokorrelasjon i rest-

LM F(1,82) 0,573352 0,457331 leddene mot et alternativ om autokorrelasjon av orden j. Dette skjer ved &

LM F(2,81) 0,642406 0,5336463 teste for signifikansen av laggede residualer inntil orden j i den opprinnelige

LM F(4,79) 0,46735 0,76207 regresjonen (Kiviet (1986)).

LM F(8,75) 1,10416 0,37018

Heteroskedastisitet: ARCH-testen for heteroskedastitet (Engle (19982)) bygger pa determinasjons-

ARCH F(1,81) 0,439206 0,5166341 koeffisienten til en regresjon av kvadratet av residualet pa tidspunkt t med

ARCH F(4,75) 0,219816 0,92660 hensyn p& laggede kvadrerte residualer. Under nullhypotesen om konstant

restleddsvarians er disse hgyresidevariablene uten forklaringskraft. Test-
observatoren er F-fordelt under nullhypotesen.

17 PSTOPP inkluderes fordi den inngér signifikant i ligningen til B&N.
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Modell 1 har signifikante variable og synes & passere de
diagnostiske testene pa en tilfredsstillende mite. Nar det
gjelder stabilitetsegenskapene18 er ikke inntrykket like posi-
tivt. De langsiktige elastisitetene for inntekt og formue far
varige signifikante skift etter 1985. Den estimerte elastisi-
teten for formue gker, mens inntektselastisiteten gar ned.
Dette er det vi ville vente ut fra diskusjonen i kapittel 2,
men i strid med resultatene i Brodin og Nymoen (1992).
Imidlertid tyder den rekursive Chow-testen'® pa at mo-
dellen som helhet klarer seg rimelig bra gjennom den "kriti-
ske" perioden 1984-1986. En mulig forklaring pé de ikke
helt stabile koeffisientene kan vare den relativt enkle mo-
delleringen av kortidsdynamikken.

Som det fremgér av Tabell 1 er nivaleddene sterkt signifi-
kante, noe som er en klar indikasjon pé at variablene koin-
tegrerer. Imidlertid ser vi av fig. 4.1 og fig. 4.4 at formue
fgrst blir signifikant etter 1985. Det ser derfor ut til at kon-
sum og inntekt kointegrerer alene i perioden for 1985.

Det fglger fra (4.2) at langtidssammenhengen mellom kon-
sum, inntekt og formue kan uttrykkes (nar vi ser bort fra
dummier)

(4.3) ¢ = konstantleddx y0'52* w028

Disse estimatene pa inntekts- og formueselastisitetene? av-
viker lite fra de tilsvarende estimatene hos B&N. En F-test
gir forkastning av hypotesen om homogenitet; F-verdien ble
beregnet til 15,84. Imidlertid er det ikke umiddelbart prob-
lematisk at homogenitet ikke er oppfylt, siden vi ser pa en
undergruppe av totalt konsum.

En innvendig mot (4.1) kan vere at vi ikke har inkludert
prisforholdet mellom ikke-varige og varige konsumgoder.
Muellbauer og Murphy (1989) fant signifikant effekt av
dette prisforholdet i en likning for konsum av ikke-varige
goder pa britiske data. Jeg sjekket derfor dette og fant at
prisforholdet hadde en signifikant positiv effekt. Da dette
imidlertid strider mot gkonomisk teori ble denne variabelen
utelatt.

4.3 Estimering med en forbedret boligpris
indeks

Det vil né vare interessant a se hvorvidt inntrykket av

modellen ovenfor endres dersom vi benytter den alternative

boligprisindeksen nevnt innledningsvis. Jeg tok utgangs-

punkt i ngyaktig den samme generelle spesifikasjonen som i

(4.1), med eneste unntak at boligformuen né er gitt ved

(4.4) wb, = boligkapital,_y* (PA/P;,),

0.6 -

ol | L

R |
1960 1965 1970 1975 1980 1985 1990

—— Norges Banks indeks
-------- Alternativ indeks

PA er her den alternative boligprisindeksen. De enkelte
variable er ellers identiske med de som ble benyttet i (4.1).
Indeksen som her benyttes som et alternativ til boligprisva-
riabelen anvendt av B&N dokumenteres i Moum (1994).
For perioden 1962 til 1970 er den konstruert med utgangs-
punkt i informasjon fra Husbanken og Boliginstituttet Veri-
tas for fast eiendom, mens den for perioden 1970 til 1991 er
basert pa data fra Norges eiendomsmeglerforbund og noen
andre kilder.

Figur 4.13 viser de ulike indeksene. Som det fremgar avvi-
ker de to seriene relativt mye i perioden 1978 til 1986. Det
er grunn til & tro at B&N’s indeks for denne perioden ikke
gir et riktig bilde av prisutviklingen pa annenhandsboliger
og fritidshus. Som nevnt bygger B&N’s indeks for perioden
1978-83 pa en byggekostnadsindeks. I den grad trendutvik-
lingen i tomtepriser og fortjenestemarginer avviker fra ut-
viklingen i byggekostnadene, vil ikke en byggekostnadsin-
deks vare egnet som en prisindeks for boliger. For arene
1984 og 1985 baseres B&N’s indeks pa arstall fra GAB-
registeret over tinglyst omsetning av fast eiendom. I tillegg
til omsetning av boliger og fritidseiendommer inneholder
dette registeret ogsa omsetning av tomter, landbrukseien-
dommer og nzringseiendommer. Tallene er kvartalsfordelt
mekanisk, ved & anta en linezr trend gjennom dret.?

Estimering av (4.1) (nar pA benyttes) ved bruk av OLS for
samme periode som ovenfor resulterte i fglgende modell.

18 For hver av modellene som presenteres vises rekursive estimater for koeffisientene, med unntak av koeffisientene for sesongdummier.
Forst vises rekursive estimater for de langsiktige elastisitetene av formue og inntekt. Standardavvikene er her beregnet etter formelen i likning (11) i

Bardsen (1989).

19 Den rekursive Chow-testen er en test for stabilitet i parametrene. Nullhypotesen er at alle parametrene, inkludert restleddsvariansen, er konstante.
Rekursjonen er slik at man starter med en "kort" estimeringsperiode og en lang forecast-periode pa n kvartaler. n synker si gjennom rekursjonen, og
endepunktet holdes fast. Det blir beregnet en serie F-verdier og det er de tilhgrende signifikanssannsynlighetene som er plottet her. "Lave"
signifikanssannsynligheter pé et eller flere tidspunkt reiser derfor tvil om null-hypotesens riktighet.

20 Jfr. (3.7) for & se hvordan disse beregnes.
21 Se Magnussen og Moum (1992) for en nzrmere diskusjon.
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Modell 2

Alog ¢, = K+ &1 Alog ¢,y + &4 Alog ¢, 4+ ﬁo Alog y,
A A A A
4.5) + c:l log c,_/! +0, lo§ Y1 +03logw,+m | Oy
+ My Qo + M3 O3, + g MOMS;

Estimater T-verdi

A

6,=-0,17526 -2,78077

G3= 0,031696 1,26045

G,= 0,104916 2,07275

a,=-0,42836 -5,13149

a,= 0,327437 391308

1, =-0,108209 -4,38138

n,=-0,112252 -7,0938

13 =-0,05383 -4,73494

A4 = 0,053703 3,76971

X = 0,543992 1,50423

f, = 0166379 2,10397

RSQ 0,969565

CRSQ 0,965941

SER 0,018746

DW 2,02924

Diagnostiske tester Testobserv. Prob-verdi
Normalitet:

Skewness -0,392492

Excess Kurtosis 0,113341

Bera-Jarque (Chi(2)) 2,20166 0,332595
Funksjonsform:

Reset test F(1,83) 0,096781 0,751024
Autokorrelasjon:

LM F(1,83) 0,124329 0,723444
LM F(2,82) 0,073303 0,920955
LM F(4,80)

LM F(8,76) 0,797338 0,607865
Heteroskedastisitet:

ARCH F(1,82) 0,534344 0,473472
ARCH F(4,76) 3,43037 0,012464

Som det fremgar av tabell 2, endres bildet merkbart i for-
hold til den forrige modellen. T-verdiene for de ulike koeffi-
sientene er vesentlig lavere enn i Modell 1. Konstantleddet
og koeffisienten for formue er ikke signifikant forskjellige
fra null. Prisstoppdummyen var heller ikke signifikant og

ble fjernet fordi den ikke har betydning for konklusjonene
som fglger. Vi merker oss videre at modellen har darligere
fpyning enn Modell 1. Inntrykket fra de diagnostiske teste-
ne er stort sett positivt, men vi ser at en antakelse om kon-
stant restleddsvarians for hele estimeringsperioden ikke far
stgtte 1 data.

Flere av de rekursive estimatene er svart ustabile. Med unn-
tak av estimatene for a4 og By endres koeffisientestimatene
merkbart rundt 1. kvartal i 1985. At dette er et gjennomga-
ende trekk bekreftes ytterligere av den rekursive Chow-
testen (fig. 4.24). Denne gir stgtte til en hypotese om skift i
koeffisientene rundt 1. kvartal 1985. Alt i alt sitter vi igjen
med et inntrykk av at modellen er alvorlig feilspesifisert.
Resultatene tyder altsa pa at valg av boligprisvariabel er av
stor betydning for konklusjonene.

En mulig strategi ville nd vere a se bort fra formue i den vi-
dere sgken etter en akseptabel spesifikasjon. Dette fordi for-
mue ikke har signifikant effekt i Modell 2, vurdert ved van-
lige t-verdier. Imidlertid velger jeg i det fglgende a dpne for
muligheten av at formue kan ha betydning for konsum av
ikke-varige goder. For det fgrste ser vi av figur 4.15 at den
langsiktige formueselastisiteten er signifikant eller ner &
vere signifikant fra og med 1980. Ved testing av signifikan-
sen til nivavariable i feiljusteringsmodeller (med unntak av
det tilbakedaterte nivaet av den endogene variabelen), kan
det vaere mer relevant a bruke t-verdiene for langtidskoeffi-
sientene enn vanlige t-verdier.2? Dessuten har flere tidligere
studier pa norske og utenlandske data vist at inntekt alene
ikke er tilstrekklig for & kunne forklare konsumet p en til-
fredsstillende mate.?> Det neste skrittet blir na, med det
informasjonsgrunnlaget vi benyttet i (4.2),%4 a forsgke og
finne en spesifikasjon som fgyer data bedre enn Modell 1
og Modell 2 og som samtidig kan gis en teoretisk be-
grunnelse.

4.4 En modell med tidsvarierende formues-
effekt
Som nevnt ovenfor, synes de rekursive estimatene for Mo-
dell 2 & gi stgtte til en hypotese om mer eller mindre perma-
nente skift i parametrene. Siden disse skiftene tidsmessig
faller sammen med vesentlige strukturendringer i kreditt-
markedet, er det mye som tyder pa at var betingede modell
ikke er invariant overfor disse endringene. Dette forteller
oss at modellen enten er feilspesifisert, for eksempel pé
grunn av utelatte variable, og/eller at det har funnet sted et
skift i bankenes og husholdningenes adferdsmgnster? som
fplge av endringene pa kredittmarkedet (jmf. diskusjonen i
teorikapittelet). Det kan selvfglgelig ikke utelukkes at det er
mulig & finne en teoretisk fundert konstellasjon av forklar-
ingsvariable som gir stabile koeffisienter for hele estim-
eringsperioden, men vi skal her holde oss til den klasse av
konsum-modeller som allerede er introdusert og postulere
som en hypotese at regimeskiftet pa kredittmarkedet ogsa
farte til en endring i adferden til konsumenter og banker.
Det neste spgrsmalet blir da hvorledes de strukturelle end-
ringene kan tenkes a ha pavirket konsummensteret.

22 Se Gumey (1989) for en diskusjon av dette.

23 B&N tester for kointegrasjon mellom samlet privat konsum og disponibel inntekt og finner at disse stgrrelsene ikke kointegrerer. Se ogsid Muellbauer og

Murphy (1989).

24 Det som skiller informasjonsgrunnlaget i Modell 1 og Modell 2 er kun boligprisindeksen.
25 Med "skift i husholdningenes adferdsmgnster" mener vi her, og i det fglgende, skift i en eller flere av parametrene i konsumfunksjonen.
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En vesentlig side ved kredittliberaliseringen pa 80-tallet var
opphevelsen av utlansrestriksjonene. Dette gjorde det
enklere 4 lane penger med sikkerhet i egen bolig. En rimelig
hypotese vil da vere at spesielt boligkapitalen ble mer lik-
vid etter dereguleringen av kredittmarkedet. En mulig for-
mulering av en slik hypotese vil vere & modellere et skift i
03. Ut fra det vi har argumentert med ovenfor, vil vi for-
vente et positivt skift. Som det fremgikk i teoridelen, vil den
marginale konsumtilbgyeligheten for inntekt bli redusert
ved overgang til et regime med mindre grad av rasjonering.
Vi ville derfor vente at dereguleringen av kredittmarkedet
ogsa forte til et negativt skift i koeffisienten for tilbake-
datert inntekt, o,.

Det er imidlertid ikke opplagt a priori hvordan disse skifte-
ne best kan modelleres. For det fgrste skjedde ikke liberali-
seringen av kredittmarkedet "over natten”. De institusjon-
elle endringene som omtales som "dereguleringen av kreditt-
markedet" tradte grovt sett i kraft i lgpet av perioden 1981-
1988. Imidlertid er det mest interessante her nar og hvordan
et eventuelt skift i husholdningenes adferd, i henhold til de
hypoteser vi fremsatte ovenfor, kan ha foregtt. Spgrsmalet
blir altsd hvorvidt et eventuelt skift skjedde momentant eller
strakk seg over tid. Nar vi i tillegg ogs4 vet at de institusjo-
nelle endringene kom gradvis, er det klart at vi a priori van-
skelig kan si noe sikkert om hvordan et eventuelt skift i ad-
ferden kan ha foregétt. De rekursive estimatene til koeffisi-
entene tyder imidlertid pa at et skift kan ha funnet sted
rundt 1. kvartal 1985.

Figur 4.25 illustrerer noe av diskusjonen ovenfor, der vi har
brukt skift i formueskoeffisineten som eksempel (skift i inn-
tektskoeffisienten vil kunne illustreres tilsvarende, men vi
vil da forvente motsatt fortegn). Initialt tenker vi oss at vi
har en formueskoeffisient gitt ved o5. Ved tidspunkt
Tprupp finner det altsa sted en endring i rammebeting-
elsene hos aktgrene, noe som resulterer i gkt betydning av
formue og en ny formueskoeffisient gitt ved o3*. Spers-
malet blir sd hvorvidt vi fir en momentan tilpasning til det

03

Ve
BN
L N A

"
—

TBRUDD Tid

nye nivaet, illustrert ved den heltrukne linjen, eller en grad-
vis tilpasning gitt ved den stiplede linjen. Den prikkete lin-
Jen illustrerer en hypotese om konstant formueseffekt over
tid, gitt ved 63BN - en hypotese som altsé stgttes av B&N’s
resultater. Plasseringen av 03BN er forgvrig vilkarlig.

Vi tenker oss nd at inntekts- og formueskoeffisienten, o;*,
1=2,3, kan uttrykkes som fglger

(4.6) o] =0;+0;x REGIMEDUMMY, j=4.5

04 0g Os er tilhgrende koeffisienter for hendholdsvis inntekt
og formue. For a finne frem til den skiftvarianten som pas-
set data best, sa jeg pa hvilken utforming av REGIME-
DUMMY som gav stgrst forbedring av (4.5). Farst lot jeg
skiftet skje over tid ved 4 la REGIMEDUMMY gke gradvis
fra 0 til 1. Flere ulike start-og sluttidspunkter ble her prgvd
ut, men tidsintervallene dekket hele tiden 1. kvartal 1985.
For de fleste av disse variantene fgrte dette til en klar for-
bedring av Modell 2. Imidlertid viste det seg at jeg opp-
nadde de beste resultatene ved & la skiftet skje momentant,
det vil si: Jeg lot REGIMEDUMMY vere O frem til et eller
annet tidspunkt rundt 1.kvartal 1985 og 1 deretter. Dette
gav merkbart mer signifikante variable og bedre fgyning
enn i Modell 1. Best fpyning fikk jeg ved 4 la skiftet skje
momentant fra og med 4. kvartal 1984. Det viste seg ogsa at
feyningen ble gradvis darligere jo lenger bort fra dette tids-
punkt jeg lot skiftet inntreffe, uavhengig av tidsretningen.

Modellen jeg estimerte skiller seg kun fra (4.1) ved at vi n&
benytter o,* og 63* istedet for 6, og 53, der REGIME-
DUMMY altsa er en dummy som er O i perioden 1968 (2.
kvartal) til og med 1984 (3. kvartal) og 1 deretter (altsa
frem til 4. kvartal 1991). Dette gav fplgende modell

Modell 3

Alog ¢, = K+ &l Alog ¢, + &4 Alog ¢, 4+ 6A]0g "
+ 81 logc,_| + 32 log y,_1 + (33

+ 65 REGIMEDUMMY ) log w, +1; Oy, + 03 O3,
+M4 MOMS, + 05 PSTOPP,

@.7)

Bakgrunnen for valget av Modell 3 trenger en narmere for-
klaring. Nar jeg estimerte med skift i bade inntekts- og for-
mueskoeffisienten, ble begge skiftkoeffisientene insignifi-
kante. Dette skyldes i stor §rad at det er sterk korrelasjon
mellom de to skiftleddene.”® Imidlertid var fortegnene pa
estimatene slik vi ville forvente ut fra den teoretiske disku-
sjonen i kapittel 2. Resultatene viste at skiftet i formues-
koeffisienten hadde hgyest t-verdi. Eksprimentering gav
videre et sterkt signifikant positivt skift i formueskoeffisie-
nen nar det kun ble apnet for skift i denne koeffisienten. Til-
svarende var skiftet i inntektskoeffisienten sterkt signifikant
nér skiftet i formueskoeffisienten ble utelatt, men skiftet i
inntektselastisiteten ble da positivt. Pa denne bakgrunn valg-
te jeg & se bort fra skift i koeffisienten for inntekt, noe som
altsa resulterte i Modell 3. Som fglge av kollineariteten mel-
lom skiftleddene er det imidlertid klart at vi ikke kan ute-
lukke at det ogsé har funnet sted et negativt skift i inntekts-
koeffisienten.

26 Korrelasjonskoeftisienten ble estimert til -0.999.
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Estimater T-verdi

G , = -0,489807 -5,71573

G 5= 0,003083 511215

G 3= 0,060846 2,63167

G,= 028670 4,9521

& ,=-0,329898 -4,29873

a,= 0,308563 4,22929

1, =-0,086429 -3,93283

71, =-0,102892 -7,35106

f13=-0,052735 -5,32095

4= 0,045991 3,67979

X = 1,82082 4,45176

5= 0,17656 2,33576

f,= 0230666 3,28697

RSQ 0,977467

CRSQ 0,974169

SER 0,016325

DW 1,99431

Diagnostiske tester Testobserv. Prob-verdi
Normalitet:

Skewness 0,056994

Excess Kurtosis 0,353515

Bera-Jarque (Chi(2)) 0,471384 0,790024
Funksjonsform:

Reset test F(1,81) 1,41949 0,235148
Autokorrelasjon:

LM F(1,81) 0,000579 0,929696
LM F(2,80) 0,045255 0,944981
LM F(4,78) 0,022301 0,997526
LM F(8,74) 0,619906 0,758475
Heteroskedastisitet:

ARCH F(1,80) 0,594592 0,448931
ARCH F(4,74) 0,454971 0,768464

Som det fremgar av tabell 3, representerer Modell 3 en klar
forbedring i forhold til Modell 2. Skiftdummyen for formue
er sterkt signifikant selv om den estimerte koeffisienten
absolutt sett er forholdsvis liten. Som ventet er koeffisienten
positiv. Med denne spesifikasjonen far vi jevnt over adskil-
lig hgyere t-verdier enn med den foregaende modellen. I til-
legg ser vi at modellen fgyer bedre enn bade Modell 1 og
Modell 2, malt ved R? og det estimerte standardavviket. Det
positive inntrykket av modellen svekkes heller ikke av de
diagnostiske testene.

Nir det gjelder koeffisientenes stabilitetsegenskaper,?’ ma
disse stort sett sies a vere tilfredsstillende. Vi kan ikke si
oss helt forngyd med stabiliteten til koeffisientene tilhgr-

ende lagget konsum og lagget inntekt, men som vi ser av
figur 4.26 og 4.27 er langtidselastisitetene for formue og
inntekt svart stabile. Vi registrerer videre at det ikke lenger,
slik som i Modell 2, synes & vere et markert skift i estimat-
ene rundt 1. kvartal 1985. Dette stgttes ogsa av den rekur-
sive Chow-testen som ikke tyder pé brudd i koeffisientene i
perioden 1981-91 (jfr. fig. 4.37).

Modellen synes & stgtte en hypotese om at formueselastis-
iteten gkte som fglge av dereguleringen av kredittmarkedet,
selv om gkningen som nevnt ikke er srlig stor. Langtids-
lgsningen etter skiftet er gitt ved?®

(4.8) ¢ = Konstantledd * yo'59 * w013

Den langsiktige formueselastisiteten er her pa 0,13 mot 0,18
i Modell 2. Forskjellen er antakelig ikke signifikant. Den
langsiktige formueselastisiteten (etter 1984) i Modell 3 er
mer enn halvert i forhold til Modell 1. Dette kan forklares
med to forhold. I 1982-1984 var det relativt moderat vekst i
konsumet av ikke-varige goder. Samtidig var det en sterk
vekst i boligprisene som fglge av liberaliseringen av mark-
edet for borettslagsleiligheter i 1982. Denne gkningen i bo-
ligprisene er ivaretatt i PA, men ikke i PBN (se figur 4.13)
og bidrar trolig til & redusere formueskoeffisienten i Modell
3 i forhold til Modell 2. I arene etter 1984 viser PA og PBN
om lag samme forlgp. I Modell 1 forklarer boligprisene i
arene 1985-1987 det meste av den ekstraordinart sterke
konsumveksten i denne perioden.29 I Modell 3 forklares
konsumveksten i 1985-1987 i stor grad av at regime-
dummien gar over fra & vere null til én i 4. kvartal 1984.
Tolkningen av dette er at det er en direkte effekt pa kon-
sumet av dereguleningen av kredittmarkedet i tillegg til den
indirekte effekten av dereguleringen via gkte boligpriser.
Nar regimedummien utelates, bidrar dette trolig til & gke for-
mueskoeffisienten siden veksten i boligprisene i 1985-1987
i stor grad var en konsekvens av liberaliseringen av kreditt-
markedet. Dette bekreftes i noen grad av at formueseffekten
er lavere i Modell 3 enn i Modell 2, selv om forskjellen alt-
sa neppe er signifikant.

Det vi har funnet sa langt ma sies a vare interessant. De-
reguleringen pé kredittmarkedet og brudd i B&N’s bolig-
prisvariabel faller sammen i tid. Mye tyder derfor pa at det
er utviklingen i PBN i perioden etter 1983 som gjgr at vi
ikke behgver 4 modellere gkt likviditet av formue eksplisitt
nar denne prisvariabelen benyttes. Nér vi benytter et antatt
bedre anslag pa boligprisen, tyder nemlig resultatene for
Modell 3 pa at dereguleringen av kredittmarkedet bgr
modelleres eksplisitt ved & la koeffisienten for formue fa et
skift etter dereguleringen.

4.5 En oppsplitting av inntekt pa sosio-
skonomiske grupper

Vi skal her se n&rmere pa relevansen av a splitte samlet dis-

ponibel inntekt opp pa tre ulike sosiopkonomiske grupper.

Vi skiller da mellom gruppene lgnnstakere, selvstendige og

trygdede. Grunnen til 4 foreta en slik oppsplitting er, som

27 Ved beregning av de rekursive estimatene og den rekursive Chow-testen, er det estimerte skiftet i formueskoeffisienten palagt som en restriksjon.
28 I modellen hvor vi hadde skift pa bade inntekt og formue, ble inntekts- og formueselastiteten henholdsvis etter 1985 0.58 og 0.17.

29 Sterk inntektsvekst fra 1983 til 1984 bidrar ogsa.
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nevnt innledningsvis, at det ut fra bade teori og tidligere em-
piriske arbeider er grunn til 4 tro at de forskjellige gruppene
kan ha ulik marginal konsumtilbgyelighet. Et problem var
at det ikke eksisterte kvartalstall for de ulike gruppenes dis-
ponible inntekt. Disse tallene ble derfor konstruert med ut-
gangspunkt i arstall. En kort dokumentasjon av hvordan det-
te ble gjort er gitt i vedlegg B.

Forst ble det forsgkt med en oppsplitting av inntektsvaria-
belen pa sosiogkonomiske grupper bade i langtidslgsningen
og i korttidsdynamikken. Dette gav meningslgse estimater
for langtidskoeffisientene, noe som trolig skyldes at de u-
like inntektsvariablene er sterkt korrelerte. Dette problemet
oppstar ikke i samme grad for kortidsdynamikken fordi
variablene der inngér pa endringsform. For & oppna for-
nuftige estimater for langtidkoeffisientene, forsgkte jeg med
ulike sammenvektinger av inntektsvariablene. Jeg konstru-
erte altsd en ny inntektvariabel som var definert som en
veid sum av de ulike inntektsvariablene. Forskjellige vekter
ble prevd ut, blant annet de Cappelen (1980) estimerte pa
tverrsnittsdata. Det gjennomgéende inntrykket var at dette
ikke gav bedre fgyning enn det vi fikk ved & bcnytte det
samlede inntektstallet, eller ekvivalent: A veie de ulike inn-
tektsvariablene sammen med vekter lik n. For feilkorreks-
jonsdelen kunne jeg derfor med fordel bruke den aggregerte
inntektsvariabelen. Imidlertid beholdt jeg oppsplittingen
(altsd uten sammenveiing) i korttidsdelen. Modellen jeg til
slutt valgte a estimere hadde fplgende generelle form

5 4
Alog ¢, =k + Za,- Alog ¢, ; + Z l3,l-‘ Alog ){“—i
i=1 =0

+ZBsAlogy,S_,+ZB, Alogy,_,+28 Alog wf,_;
=0 =0 =0
4 4

+Y A Alog wg,_;+ Y. 1 Alog wh,_; + o, Alog ¢,
i=0 i=0
+( 0y + 64 REGIMEDUMMY )log y,

4.9)

3
+( 03 + 65 REGIMEDUMMY)log w,_; + Y, m; Q;;

=1

+14 MOMS, + 5 PSTOPP, +¢,

der

y - Lgnnstakeres disponible inntekt
y - Selvstendiges disponible inntekt
y - Trygdedes disponible inntekt

og
(4.10)

yes ey T

Bf‘, Bf , B,-T er alle parametre. De gvrige variable er definert
som ovenfor. Som det fremgar, er det ogsa her apnet for
skift i bade koeffisienten for lagget inntekt og formue. Esti-
mering ved OLS gav fglgende modell (estimeringsperioden
er den samme som ovenfor)

Modell 4

Alog ¢, = K+ &, Alog ¢, + &4 Alog ¢4 + B Alog yF

+ BO Alog y; + 7»] Alog wg, | + 01 log ¢,
+ 62 log y,- + (03 + 05 REGIMEDUMMY)log w;
+0; O+ My 0 + M3 O3, + Mg MOMS,

@.11)

Estimater T-verdi
=-0,440672 -5,54561
35 = 0,002555 4,59015
Gy= 0,048152 2,15785
G, = 0,278013 5,26353
a, = -0,334393 -4,60102
a, = 0,223725 3,1284
=-0,107015 -4,56111
1, = 0,100772 -6,03745
113 = -0,064 -3,14299
N = 0,044435 3,68822
X = 1,46851 3,74282
&, = 0266047 2,62621
f, = 0,057186 4,16488
f, ‘= 0,309987 4,62632
RSQ 0,980239
CRSQ 0,977067
SER 0,015382
DW 2,09248
Diagnostiske tester Testobserv. Prob-verdi
Normalitet:
Skewness -0,057884
Excess Kurtosis 0,5798
Bera-Jarque (Chi(2)) 1,18007 0,554308
Funksjonsform:
Reset test F(1,80) 0,783654 0,382537
Autokorrelasjon:
LM F(1,80) 0,684618 0,415474
LM F(2,79) 0,655203 0,526996
LM F(4,77) 0,404067 0,807085
LM F(8,73) 0,879849 0,537625
Heteroskedastisitet:
ARCH F(1,79) 0,085522 0,763329
ARCH F(4,73) 0.443386 0.776845

Det viste seg igjen at skiftkoeffisientene for inntekt og for-
mue ble insignifikante nér de inngikk samtidig. Skiftet i inn-
tektskoeffisienten ble utelatt med samme begrunnelse som
ovenfor. Vi merker oss at kun fgrsterunde-effekten av dispo-
nibel inntekt for Ignnstakere og selvstendige er signifikant.
Fersterunde-effekten av disponibel inntekt for trygdede ble
ikke signifikant og er derfor utelatt. Videre ser vi at end-
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ringen i husholdningenes samlede laneopptak lagget en
periode, eller veksten i kreditt til husholdningene, er signifi-
kant. En annen forskjell i forhold til Modell 3 er at pris-
stoppdummyen ikke ble signifikant. Dette bgr imidlertid
ikke tillegges sarlig vekt.

De diagnostiske testene tyder pa at vi har et "pent" restledd,
og modellens stabilitetsegenskaper er svert tilfredsstillende.
Generelt ma koeffisientene sies & vaere meget stabile i perio-
den 1981-1991. Det kan altsé se ut til at en mer fleksibel
modellering av korttidsdynamikken har bidratt til & gke sta-
biliteten i estimatene. Modellen fgyer bedre enn samtlige av
de modellene vi har sett pa sé langt. Ulike fgyningsplott for
Modell 4 er gjengitt i figurene 4.49-4.54. Inntrykket ma sies
a vare positivt. Spesielt forklarer modellen den sterke kon-
sumveksten i arene 1985-87 og konsumnedgangen i 1988-
89. Et viktig poeng er at modellen forklarer kontraksjonen i
konsumet etter 1987 like godt nér vi stopper estimeringen i
1987 (4) som nar vi benytter hele observasjonsmaterialet.
Dette er ikke overraskende i lys av at de estimerte koeffisi-
entene er svart stabile.

Det er interessant at kredittvekst na har signifikant effekt . I
et regime uten kredittrasjonering vil ikke denne variabelen
ha selvstendig effekt pa konsumet i tillegg til formue og inn-
tekt. Ved rasjonering vil det imidlertid ikke ngdvendigvis
vare noen sammenheng mellom kredittvekst og de nevnte
stgrrelser, og kredittvekst vil derfor kunne spille en selvsten-
dig rolle. Som det fremgér er kredittvekstkoeffisienten sta-
bil gjennom hele estimeringsperioden. Dette, sammen med
skiftet i formueskoeffisienten, indikerer at vi har hatt mar-
kedsbestemt kredittrasjonering i arene etter liberaliseringen
av kredittmarkedet.

Modellens langtidslgsning etter skiftet kan uttrykkes ved

(4.12) ¢ = Konstantledd * yo'(’3 * w012

Ogsa her far vi et klart lavere estimat pa formueselastisite-
ten enn i Modell 1 og Modell 2. Den estimerte verdien er til-
nzrmet identisk med den vi fant for Modell 3. Formueselas-
tisiteten fgr skiftet er ca. 0,11. Inntektselastisiteten er videre
noe hgyere i Modell 4 enn i Modell 3. Langtidslgsningen er
et stykke unna & vare homogen av grad n i inntekt og for-
mue, men som nevnt er ikke dette problematisk for model-
ler for ikke-varig konsum. Konsumtilbgyeligheten av for-
mue er forholdsvis lav for Modell 3 og Modell 4. Ved 4 fin-
ne frem til gjennomsnittet av forholdet c/w over estimerings-
perioden, kan vi beregne den gjennomsnittelige marginale
konsumtilbgyeligheten av formue for de to modellene. Den-
ne blir 0,011 30, alts4 ikke serlig betydelig. Dette innebarer
at formuen betyr lite for konsumet nér det er liten variasjon
i formuen.

B&N fant at inntekt og formue var supereksogene (jmf.3.3)
1 deres modell. Dette impliserer at de nevnte variable er
svakt eksogene (Forgvrig fant B&N ytterligere stgtte for en
hypotese om svak eksogenitet ved a benytte Hausmann-

testen). Resultatene ovenfor tyder imidlertid pa at formue
ikke kan vere supereksogen nar vi benytter PA, noe som fgl-
ger av at dummyen for regimeskift er signifikant og at para-
metrene i Modell 2 er svert ustabile. En hypotese om at for-
mue er svakt eksogen for parametrene i konsumfunksjonen
ble ikke forkastet ved en Hausmann-test. Inkludering av re-
sidualene fra en estimert redusert-form relasjon for formue i
(4.12) resulterte i en t-verdi lik 0,92 for den tilhgrende koef-
fisienten. Videre gav estimering av (4.10) ved hjelp av in-
strumentvariabelmetoden tilnzrmet identiske estimater og t-
verdier som ved bruk av OLS. Styrken pa disse testene av-
henger essensielt av kvaliteten pa det instrumentet som er
benyttet for formue. I den marginale modellen for (logarit-
men til nivet av) formue benyttet jeg blant annet tilbakeda-
tert formue, tilbakedatert inntekt og tilbakedaterte endringer
i disse variablene. Determinasjonskoeffisienten for den esti-
merte modellen ble 0,9987, noe som gir testresultatene en
rimelig grad av troverdighet. I formuesdefinisjonen er det
kun boligprisen som inngér ulagget, slik at det bare er
denne variabelen som kan skape simultanitet mellom kon-
sum og formue. I utgangspunktet virker det ikke usannsyn-
lig at det er simultanitet mellom boligpriser og privat kon-
sum. Nar husholdningenes inntekt endres, pavirker dette
etterspgrselen etter konsumvarer og boliger. Siden behold-
ningen av boliger er gitt pa kort sikt, vil etterspgrselsend-
ringen sla ut i boligprisene. Dersom boligprisene endres i
det samme kvartalet som konsumet, er det korrelasjon mel-
lom restleddene i likningene for konsum og boligpriser. For-
muen vil da ikke vare svakt eksogen i konsumfunksjonen.
Det spilte imidlertid ingen rolle for estimatene og t-verdiene
i Modell 4 hvorvidt boligprisen inngikk tilbakedatert eller
ikke i definisjonen av formuesvariabelen. Vi konkluderer
derfor med at det ikke ser ut til & vare simultanitet av betyd-
ning mellom konsum og boligpris i Modell 4.

De rekursive estimatene for inntektskoeffisientene i fig.
4.46 og fig. 4.47 er svart stabile. Som nevnt ovenfor,
kreves det i tillegg at vi kan pévise ustabilitet i de tilhgrende
marginale prosessene for inntektsvariablene for at vi skal
kunne hevde at disse variablene er supereksogene i konsum-
funksjonen. Jeg vil her bygge pé Brodin og Nymoen 81992),
som estimerer en ustabil marginal modell for inntekt. LEn
hypotese om at inntektsvariablene er supereksogene blir der-
for ikke forkastet. Resultatene indikerer altsa at forvent-
ninger om fremtidig inntekt ikke har betydning for kon-
sumet, jmf. diskusjonen i kapittel 3.3. Alternativt kan resul-
tatene tolkes som at det ikke begas feil av betydning ved a
anta en konstant sammenheng mellom inntektsforventnin-
ger og observert inntekt, slik vi gjgri (2.17). Det at B&N
har estimert en ustabil modell for fakrisk inntekt, innebrer
ikke ngdvendigvis at sammenhengen (2.17) er ustabil.

Som nevnt i 3.4 er omslutning et viktig kriterium ved eva-
luering av gkonometriske modeller. Ved a inkludere pris-
stoppdummyen i Modell 4, har vi det som ofte omtales som
en "Minimum Nesting Model" (MNM) for modellene 1, 2,
3 og 4. Siden denne variabelen ikke er signifikant i MNM,
folger det at Modell 4 omslutter alle de foregaende modell-
ene. Det betyr at all variasjon i data som forklares av de an-
dre modellene ogsé forklares av Modell 4.

30 Gjennomsnittet av c/w ble beregnet til 0.088

31 Strengt tatt er det ikke gyldig & bygge pé et resultat for samlet inntekt, men siden inntekt for Ignnstakere og selvstendige er sterkt korrelert med samlet

inntekt, burde ikke dette vare et problem.
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Man kan stille et spgrsmalstegn ved i hvilken grad modell-
spesifikasjonen er egnet til 4 teste en savidt spesiell hypo-
tese som at dereguleringen av kredittmarkedet gav en hgy-
ere boligformueselastisitet. Dette fordi vi ikke betrakter
boligformuen isolert, men ser pa et samlet formuesbegrep.
Jeg estimerte derfor en spesifikasjon hvor formuesvaria-
belen ble splittet opp i de enkelte komponentene (wg, g 0g
W) 0gsa i langtidslgsningen, men dette gav urimelige esti-
mater. Trolig skyldes dette stor grad av kollinearitet mellom
formuesvariablene. Et annet mulig problem er utelatt varia-
belskjevhet som fglge av at skiftet i koeffisienten for til-
bakedatert inntekt ikke inngér i modellen. Dersom det fak-
tisk fant sted et negativt skift i denne koeffisienten, vil en
slik utelatelse fgre til at skiftet i formueskoeffisienten blir
undervurdert. Det estimerte skiftet i formueskoeffisienten
inkorporerer da ogsa det forhold at inntektselastisiteten ble
redusert etter dereguleringen. Siden vi ikke kan utelukke et
negativt skift i inntektskoeffisienten, er det en viss fare for
at formueselastisiteten etter dereguleringen er undervurdert
i Modell 3 og Modell 4.

Som vi sa i kapittel 2 (relasjon (2.19)), vil en stokastisk im-
plikasjon av livssyklushypotesen, i tilfellet med rasjonelle
forventninger og perfekte kapitalmarkeder, vare at tilbake-
daterte verdier av inntekt og formue ikke har effekt pé kon-
sumet. Dette ble fgrst papekt av Hall (1978). I et regime
med kredittrasjonering vil en imidlertid kunne fa en effekt
av lagget inntekt, men neppe sa markert som den vi har fun-
net. Vére resultater gir derfor en forkastning av Halls hypo-
tese. En annen implikasjon av Halls hypotese er at effekten
av forventet inntekt pa konsumet er ivaretatt av det tilbake-
daterte konsumet, men uventet inntekt i periode t har effekt
pa konsumet i periode t. Dette innebzrer at koeffisientene
for faktisk og forventet inntekt skal vare identiske med mot-
satt fortegn i konsumfunksjonen. Men dette er inkonsistent
med at faktisk inntekt er supereksogen. Det at vi ikke kan
forkaste at faktisk inntekt er supereksogen i konsumfunksjo-
nen, indikerer derfor ogsé at Hall’s hypotese ikke gjelder.

Testing for signifikans av andre mulige forklarings-
variable

Pkonomisk teori antyder flere mulige variable enn inntekt
og formue til & forklare konsumet. Sterke kandidater er opp-
lagt realrenten, endring i ledighetsraten og (for ikke-varig
konsum) prisforholdet mellom ikke-varige og varige kon-
sumgoder.

Et sentralt resultat fra gkonomisk teori er en ubestemt real-
rente-effekt pa konsumet. Dette skyldes at substitusjons- og
inntektseffekter trekker i hver sin retning for husholdninger
som befinner seg i en netto fordringsposisjon. I vért inn-
tektsbegrep inngar imidlertid renteinntekter, og en burde
derfor kunne forevente en negativ effekt av realrenten. Jeg
prgvde ut en del spesifikasjoner hvor jeg inkluderte realren-
ten i bade korttidsdelen og langtidslgsningen. Herunder ble
det ogsa forsgkt med skift i koeffisienten tilhgrende realren-
tevariablene. Jeg fant imidlertid ikke stgtte for en hypotese
om at realrenten pavirker konsumet av ikke-varige goder
for gitt niva pa de andre variablene i konsumfunksjonen. Re-
alrenten ma imidlertid antas a ha betydning for bolig-
prisene. Det er derfor indirekte effekter av realrenten pa
konsumet bade via inntekt og formue.

34

En annen variabel som kunne tenkes & ha en effekt pa kon-
sumet av ikke-varige goder er endringen i ledighestsraten.
Som nevnt i teorikapittelet, vil en gkning i ledigheten kunne
gi gkt usikkerhet og derved redusert konsum ut fra et for-
siktighetsmotiv. Jeg fant imidlertid hverken effekt av end-
ring i ledigheten eller av nivéet.

Som nevnt ovenfor, fant jeg ingen negativ effekt av det rela-
tive prisforholdet mellom ikke-varige og varige konsum-
goder for Modell 1, slik en skulle forvente ut fra gkonomisk
teori. Heller ikke i de andre modellene hadde det relative
prisforholdet signifikant negativ effekt.

4.6 Avsluttende merknader

Utgangspunktet for dette arbeidet var a forsgke & finne frem
til en konsumfunksjon for ikke-varige goder som i stgrst mu-
lig grad kunne forklare variasjonen i data. Gitt ulike restrik-
sjoner i form av tid og datatilgang, var det naturlig a formu-
lere et sett av hypoteser som kunne gi en konkret vinkling.

Jeg valgte altsa 4 ta utgangspunkt i en relasjon av den type
B&N kom frem til for samlet konsum. P4 tilnzrmet de
samme data som B&N benyttet gav dette, som vi har sett,
en brukbar spesifikasjon ogsa for ikke-varige goder. Imidler-
tid var det gnskelig 4 benytte en mer tilfredsstillende bolig-
prisindeks, noe som i fgrste omgang resulterte i en lite til-
trekkende spesifikasjon (Modell 2). Arbeidet synes derfor &
stgtte M&M'’s pastand om at stabiliteten i B&N’s modell i
stor grad skyldes den boligprisindeksen som ble benyttet.
Dette er selvsagt ikke sa oppsiktsvekkende tatt i betraktning
at ikke-varig konsum som nevnt utgjgr ca. 75% av totalt
konsum. Et interessant resultatet fra dette arbeidet er imid-
lertid at man ved en relativt enkel respesifisering av B&N’s
spesifikasjon kan oppna en akseptabel modell nér en for-
bedret boligprisindeks inngér i formuesvariabelen.

Resultatene fra Modell 3 og Modell 4 tyder pa at hushold-
ningenes formue er en relevant forklaringsvariabel for kon-
sumet av ikke-varige goder. Vi har benyttet et formues-
begrep hvor boligformuen er inkludert. I mange tidligere
studier har man ngyd seg med a se pa effekten av finansfor-
muen. Vi har i dette arbeidet ikke drgftet hvilket av disse
formuesbegrepene som er mest hensiktsmessig, men gétt ut
fra et begrep hvor boligkapitalen er inkludert. Jeg prgvde
imidlertid ogsa ut en spesifikasjon hvor boligformuen ble .
utelatt. Dette viste seg a gi en ikke-signifikant effekt av for-
mue (i dette tilfellet altsa finansformue). Mye peker derfor i
retning av at boligformuen har effekt pa konsumet, slik
B&N konkluderer med.

Estimeringsresultatene tyder videre pa at signifikante for-
mueseffekter avhenger av at konsumentenes adferdsen-
dringer modelleres eksplisitt. Resultatene fra dette arbeidet
tyder derfor pé at sammenbruddet i makro-konsumfunk-
sjonene p& midten av 1980-tallet delvis skyldtes feilspesifi-
sering som fglge av at formue feilaktig var utelatt, og delvis
at det fant sted en endring i konsumentenes og bankenes ad-
ferd pa dette tidspunkt.

Som nevnt gir ikke resultatene grunnlag for & utelukke et
negativt skift i inntektsektselastisiteten etter dereguleringen.
Formueselastisiteten etter skiftet bgr derfor tolkes med en
viss varsomhet. Det kan ikke utelukkes at denne er under-
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vurdert som fglge av at skiftet i inntektskoeffisienten er ute-
latt.

Det viste seg vanskelig & fa estimert separate inntekts-
effekter for de ulike sosiopkonomiske gruppene i langtids-
lgsningen. Imidlertid tyder resultatene fra Modell 4 opplagt
pa at en slik oppsplitting har noe for seg i korttidsdyna-
mikken. Dette forhold kan ogsa tyde pa at langtidskoeffisi-
entene er forskjellige, men at vi ikke far avdekket dette som
fglge av multikollinearitet.

Estimeringsresultatene i denne rapporten tyder pa at den
sterke konsumveksten i 1985-86 i hovedsak kan fgres til-
bake til dereguleringen av kredittmarkedet. I min foretrukne
spesifikasjon virker dereguleringen inn pa konsumet via tre
kanaler. For det fgrste er det en effekt ved at mulighetene til
a beléne formuen gkte etter dereguleringen (skiftleddet pa
formueparameteren). I en overgangsperiode ferte dette til
en sterk vekst i bankenes utlan til konsumformal. For det an-
dre fgrte kredittliberaliseringen til en gkning i utlénene til
boligformal. Dette bidro til at boligprisene gkte sterkt i
arene 1984-87. Pkningen i boligprisene bidro til ytterligere
vekst i utldnene til konsumformal fordi en del konsumenter
trolig betraktet prisgkningen som varig og fordi bankenes
pantesikkerhet gkte som fplge av boligprisgkningen. I til-
legg er det en effekt via kredittvekstvariabelen. Denne ivare-
tar virkninger pa konsumet av gkte utldn som fglge av andre
forhold enn de som er nevnt ovenfor. Effekter av gkt
markedsfgring av utldn fra bankenes side etter dereguler-
ingen vil for eksempel vere inkorporert i denne variabelen.
En sterk gkning i husholdningenes disponible inntekt i 1984
bidro ogsa til veksten i konsumet i 1985-86. Reduksjonen i
konsumet i perioden 1988-89 kan pa bakgrunn av de samme
resultatene forklares ved fglgende forhold: Tilnzrmet nullv-
ekst i disponibel inntekt, en reduksjon i boligformuen og
den sterke nedbyggingen av husholdningenes nettofinans-
formue i drene 1985-87.

35






Rapporter 94/9

En makrokonsumfunksjon for ikke-varige goder

Referanser

Ando, A. og F. Modigliani (1963): The "life cycle" hypo-
thesis of saving: Aggregate implications and tests. Ameri-
can Economic Review 53, 55-84.

Bera, A.K. og C.M. Jarque (1980): Efficient tests for nor-
mality, homoscedasticity and serial independence of re-
gression residuals. Economics Letters 6, 255-259.

Brodin, P.A. (1988): Makrokonsumfunksjonen - regime-
skift eller feilspesifikasjon?. Sosialpkonomen 42, 11-17.

Brodin, P.A. og R. Nymoen (1992): Wealth effects and
exogeneity: The Norwegian consumption function 1966(1) -
1989(4). Oxford Bulletin of Economics and Statistics 54,
431-455.

Bardsen, G (1992): Estimation of long run coefficients in
error correction models. Oxford Bulletin of Economics and
Statistics 51, 345-350.

Cappelen, A. (1980): Inntektsfordeling og konsum 1962-
1978. Artikler 123. Statistisk sentralbyra.

Cappelen, A. (1991): Kredittrasjonering og konsumadferd.
Rapporter 91/16, Statistisk sentralbyra.

Davidson, J.E.H., D.F. Hendry, F. Srba og J.S. Yeo
(1978): Econometric modelling of the aggregate time series
relationship between consumers’ expenditure and income in
the United Kingdom. Economic Journal 88, 661-692.

Deaton, A.S og J. Muellbauer (1980): Economics and con-
sumer behaviour. Cambridge: Cambridge University Press.

Engle, R.F. (1982): Autoregressive conditional hetro-
scedasticity with estimates of the variance of United King-
dom inflation. Econometrica 50, 987-1007.

Engle, R.F., D.F. Hendry og J-F. Richard (1983): Exo-
geneity. Econometrica 51, 277-304.

Favero, C. og Hendry, D.F. (1992): Testing the Lucas’
critique: A review. Econometric Reviews 11 (3), 265-306

Flemming, J.S. (1973): The consumption function when
capital markets are imperfect: The permanent income hypo-
thesis reconsidered. Oxford Economic Papers 25, 160-172.

Friedman, M. (1957): A theory of the consumption func-
tion. New Jersey: Princeton University Press.

Gilbert, C.L. (1986): Professor Hendry’s econometric
methodology. Oxford Bulletin of Economics and Statistics
48, 283-307.

Gurney, A (1989): Obtaining estimates for the standard
errors of long-run parameters. National Institute Economic
Review 2, 89-90.

Hall, R.E. (1978): Stochastic implications of the life cycle-
permanent income hypothesis: Theory and evidence. Jour-
nal of Political Economy 86, 971-987.

Hendry, D.F. og T. von Ungern-Sternberg (1981): Liquid-
ity and inflation effects on consumers’ expenditure. Chapter
9in A.S. Deaton (eds.): Essays in the Theory and Measure-
ment of Consumers’ Behaviour. Cambridge: Cambridge
University press.

Hendry, D (1988): The encompassing implications of feed-
back versus feedforward mechanisms in econometrics.
Oxford Economic Papers 40, 132-149.

Jansen, E.S. (1992): Makrokonsumfunksjonen - tas em-
pirien pa alvor? Sosialpkonomen 46, 2-6.

Kiviet, J.F. (1986): On the rigour of some misspecification
tests for modelling dynamic relationships. Review of Econo-
mic Studies LIII, 241-261.

Lucas, R:E (1976): Econometric Policy Evaluation. A
critique. pp. 19-45, in K. Brunner and A .H. Meltzer (eds.):
The Phillips Curve and Labor Markets. Amsterdam: North
Holland.

Magnussen, K.A. og K. Moum (1992): Konsum og bolig-
formue: Tar Eilev Jansen likevel feil? Sosialpkonomen 46,
13-18.

Modigliani, F og R. Brumberg (1954): Utility analysis
and aggregate consumption functions: An interpretation of
cross-section data. In K.K. Kurihara (eds.) Post-Keynesian
Economics. New Brunswick.

Moum, K. (1994). Kommer i serien Rapporter, Statistisk
sentralbyra.

37



En makrokonsumfunksjon for ikke-varige goder

Rapporter 94/9

Muellbauer, J. og A. Murphy (1989): Why has UK per-
sonal saving collapsed? CSFB Economics, 26-71.

Ramsey, J.B. (1969): Tests of spesification error in the
general linear model. Journal of the Royal Statistical
Society, B, 31,250-271.

Sargan J.D. (1964): Wages and prices in the United King-

dom: A study in econometric methodology. In P.E. Hart, G.

Mills and J.K. Whitaker (eds.): Econometric Analysis for
National Economic Planning. Butterworth, 25-54.

Skjaveland, A. (1989): Gir gkte boligpriser gkt konsum?.
Sosialpkonomen 43,15-20.

Urbain, J.-P. (1992): On weak exogeneity in error correc-

tion models. Oxford Bulletin of Economics and Statistics
54, 187-207.

38



Rapporter 94/9

En makrokonsumfunksjon for ikke-varige goder

Vedlegg A

Datadefinisjoner
c Privat sektors konsum av ikke-varige goder. Malt i 1990 priser. (Kilde: KVRTSdatabanken, SSB).
y Husholdningenes disponible inntekt. Malt i 1990 priser. (Kilde: KVARTSdatabanken, SSB).
wf Husholdningenes likvide fordringer (sedler, mynt, bankinnskudd, forsikringskrav, obligasjoner og aksjer).
Malt i 1990 priser. (Kilde: RIKMOD-databanken, Norges Bank).
wg Husholdningenes samlede gjeld i banker og andre finansinstitusjoner. Malt i 1990 priser.
(Kilde: RIKMOD-databanken, Norges Bank).
wb Husholdninges boligformue. Gitt ved boligvolum*boligpris. Mélt i 1990 priser. To ulike
anslag pa boligprisen er benyttet: PBN (Kilde: RIKMOD-databanken, Norges Bank) og PA
(Kilde: KVARTS-databanken, SSB).
MOMS  Dummy for introduksjonen av merverdiavgiften i 1970. Antar verdien 1 i 1969 (4), O ellers.
PSTOPP Dummy for pris- og lgnnsstoppen i 1978-79. Antar i perioden 1979 (1)-1980 (1) verdiene:

{7.206,2.252, 5.82, 1.19, 1.657}, O ellers.
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Vedlegg B

En kort dokumentasjon av hvordan data for de sosioskonomiske
gruppene ble laget.

Disponibel inntekt for sosiogkonomisk gruppe i er gitt ved

Disp.inntekt; = Lonn; + Driftsres.; + Stgnader; + Overfgringer;
+ Renter; + aksjeutbytte; — Direkte skatter; ,

i=lgnnstakere, selvstendige, trygdede.

Som nevnt i 4.5 eksisterer det ikke offisielle kvartalstall for disponibel inntekt fordelt p& sosiopkonomiske grup-
per. Jeg métte derfor konstruere disse med utgangspunkt i eksisterende arsserier. Dette ble gjort ved & kvartalsfor-
dele de enkelte rsseriene i henhold til kvartalsmgnsteret for de samlede stgrrelsene, slik det fremkommer i det
kvartalsvise nasjonalregnskap (KNR). En svakhet ved denne fremgangsmaten er at en implisitt antar samme kvar-
talsmenster for alle de tre gruppene. For direkte skatter, aksjeutbytte og overfgringer eksisterer ikke kvartalsinfor-
masjon. Ulike metoder er derfor benyttet for 4 kvartalsfordele disse seriene. Nér det gjelder direkte skatter er det
antatt at kvartalsmgnsteret er det samme som for disponibel inntekt fgr skatt. For aksjeutbytte og overfgringer er
arstallene kvartalsfordelt ved en uniform oppsplitting, noe som innebzrer en linezr trend gjennom aret.
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