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Sammendrag

Bjorn E. Naug

Importandelene for industrivarer: En gskonometrisk analyse pa norske data

Rapporter 2000/6 ¢ Statistisk sentralbyra 2000

| denne rapporten estimeres importandelsfunksjoner for fem industrivarer: Verkstedprodukter, Drikkevarer og tobakk,
Tekstil- og bekledningsvarer, Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter og samlevaren Diverse industriprodukter (gvrige
industrivarer med norsk produksjon, eksklusive skip, ravarer og oljeplattformer). Importandelene for disse varene gkte
sterkt over estimeringsperioden 1969-1994. Vi finner at gkningen primeaert avspeiler gkt internasjonal spesialisering
og at norsk industri har tapt prismessig konkurranseevne pa hjemmemarkedet. En svekkelse av norske bedrifters ikke-
prismessige konkurranseevne (NBIPK), modellert med stokastiske trender, kan forklare en mindre del av veksten i
importandelene. Analysen indikerer likevel at endringer i NBIPK har gitt markert importandelsvariasjon for
Verkstedprodukter og Tekstil- og bekledningsvarer. For Verkstedprodukter ser det ut til at NBIPK avhenger positivt av
bedriftenes kostnadsmessige konkurranseevne. Importandelene for alle varene gker med norske bedrifters
kapasitetsutnyttelse (ceteris paribus). For Tekstil- og bekledningsvarer gker dessuten importandelen med den
innenlandske anvendelsen av varen.
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1. Innledning’

Importandelene for industrivarer har gkt betydelig de
siste 30-40 arene. Denne studien analyserer arsaker til
gkningen og om/hvordan importandelene avhenger av
faktorer som:

a) relative priser mellom importerte og norske
produkter

b) den internasjonale spesialiseringen i produksjon av
industrivarer

¢) innenlandsk etterspgrsel

d) norske bedrifters ikke-prismessige konkurranseevne
(NBIPK), dvs. bedriftenes evne til & konkurrere pa
produktkvalitet, leveringssikkerhet og andre ikke-
prismessige forhold

Faktorene a)-d) inkorporeres i importandelslikninger
som estimeres over perioden 1969-1994.' Med utgangs-
punkt i de estimerte lilkningene, evaluerer vi effektene
av a)-d) og deres bidrag til importandelsutviklingen.

En rekke studier har estimert disaggregerte import-
andelsmodeller pa norske data; se Frenger (1980),
Stglen (1983), Reymert (1984), Svendsen (1990) og
Naug (1994). I tillegg har Naug (1999) modellert den
samlede importandelen for industrivarer eksklusive
skip, ravarer, oljeplattformer og ikke-konkurrerende
import. Var motivasjon for 4 forske ytterligere pa dette
feltet, er at de nevnte studiene har svakheter eller
begrensninger:

e Frenger (1980) og Reymert (1984) tester ikke for
effekter av b)-d).

e Stglen (1983) og Svendsen (1990) tester ikke for
effekter av ¢), og tilneermer (implisitt) virkninger av
b) og d) med en deterministisk trend. Denne

" Forfatteren takker spesielt Knut Moum og Ragnar Nymoen for
kommentarer til tidligere versjoner av rapporten. Arvid Raknerud,
Terje Skjerpen og Anderes R. Swensen takkes for nyttige innspill og
kommentarer til avsnitt 2.2. I tillegg takkes Tom A. Johansson,
Finansdepartementet, som har tilrettelagt data benyttet i avsnitt 4.3.
Forfatteren er ansvarlig for gjenstdende feil og svakheter. Analysen
er utfgrt ved bruk av STAMP 5.0 (jf. Koopman mfl. 1995).

! Dataseriene hentes fra det gamle nasjonalregnskapet, som gir tall
t.0.m. 1994. Det nye nasjonalregnskapet inneholdt ikke lange tidsserier
da estimeringen ble utfgrt.

tilnaermingen er restriktiv, og gir ikke mulighet til &
diskriminere mellom de to faktorene. Dessuten kan
trenden fange opp ettersporselseffekter.

e Naug (1994) benytter ogsé en lineer trend til &
fange opp virkninger av b) og d). Studien tester
imidlertid for effekter av etterspgrsel og syklisk
variasjon i NBIPK. Denne variasjonen modelleres
med kapasitetsutnyttelsen i norsk produksjon.

e Naug (1999) modellerer ikke trendmessige
endringer i NBIPK. Studien benytter imidlertid en
tolkbar spesialiseringsproxy (forholdet mellom
industrieksport og industriproduksjon i OECD-
land), og tester for effekter av priser, etterspgrsel
og kapasitetsutnyttelse.

e Analysen i Naug (1999) gir ikke informasjon om
forskjeller mellom varer, informasjon som er viktig
for en del politikkanalyser. Dessuten kan aggreger-
ingen fore til at prisfélsomheten blir undervurdert.
Dette har sammenheng med at den estimerte
prisfelsomheten avhenger av utviklingen i relative
priser for alle varene i det modellerte aggregatet:
Det er sannsynlig at den relative prisvariasjonen er
svakere desto sterkere prisfglsomheten er, slik
varene med svakest prisfglsomhet far sterkest
innflytelse pa den samlede utviklingen i relative
priser (og dermed pé den estimerte prisfglsom-
heten). (Se Orcutt 1950, side 125.)

I denne studien sgker vi & utvide og forbedre analysen i
Naug (1999) pé to punkter. For det fgrste modellerer
vi trendmessig variasjon i NBIPK med stokastiske
trender (jf. Harvey 1989; Anderton 1992). Dermed
apner vi for at NBIPK kan ha blitt trendmessig svekket i
enkelte perioder og trendmessig styrket i andre
perioder. For det andre er varen som ble modellert i
Naug (1999) splittet opp i fem delvarer: Verksted-
produkter, Drikkevarer og tobakk, Tekstil- og bekled-
ningsvarer, Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter og
samlevaren Diverse industriprodukter.

Vi finner at importandelsgkningen primert avspeiler
gkt internasjonal spesialisering og at norske bedrifter
har tapt prismessig konkurranseevne pd hjemme-
markedet. En svekkelse av NBIPK kan forklare en
mindre del av veksten i importandelene. Resultatene
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tilsier likevel at trendmessige endringer i NBIPK har
gitt markert importandelsvariasjon for Verksted-
produkter og Tekstil- og bekledningsvarer. For Verk-
stedprodukter ser det ut til at NBIPK avhenger positivt
av bedriftenes kostnadsmessige konkurranseevne.
Importandelene for alle varene gker med norske
bedrifters kapasitetsutnyttelse (ceteris paribus). For
Tekstil- og bekledningsvarer gker dessuten import-
andelen med den innenlandske anvendelsen av varen.
Vi rapporterer svakere priseffekter enn Naug (1994),
men de samlede pris-, spesialiserings- og etterspgrsels-
effektene avviker lite fra hva som ble funnet i Naug
(1999).
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2. Bkonomiske og gkonometriske

betraktninger

Dette avsnittet gjor rede for analysens teorigrunnlag
(avsnitt 2.1), operasjonaliseringen av forklaringsfaktorer
(avsnitt 2.1) og gkonometriske problemstillinger
(avsnitt 2.2).

2.1. Teoretisk bakgrunn og operasjonalisering
av forklaringsfaktorer
I trdd med tidligere studier, antar vi at det er imperfekt
substitusjon mellom importerte og konkurrerende
norske produkter. Videre antar vi at norske og impor-
terte varianter av en vare utgjgr en separabel gruppe i
aktgrenes nytte- og produktfunksjoner, at denne
gruppen kan representeres ved en ikke-homotetisk CES-
funksjon (Sato 1975, 1977), og at aktgrene maksimerer
sin nytte/profitt. Disse antakelsene, sammen med
betraktninger i avsnitt 1, leder fram til en langsiktig
etterspgrselsrelasjon av typen:

log(H) = u + olog(RP) + ¢§;log(Z)

(2.1 ,
+ 52log(S) + 55 f(NBIPK*),

hvor:

log = den naturlige logaritmen;

HI = H/I, hvor H er norske produsenters
hjemmeleveranser og I er konkurrerende
import (inklusive toll) av en vare, begge
malt i faste priser;

RP = PI/PH, hvor PI og PH er prisene pa
henholdsvis I og H;

Z = H+I = samlet innenlandsk anvendelse av
varen;

S = proxy for internasjonal spesialisering, gitt

ved forholdet mellom industrieksport og
industriproduksjon i OECD land (jf. van
Bergeijk og Mensink 1997);

NBIPK* = indikatorer for NBIPK;

4, oog & = konstante parametre, i = 1, 2, 3.

Definisjonene av HI og Z gir fglgende sammenheng
mellom HI og importandelen IMP:

(1 (1
(2.2) P =(I+Hj_(1+Hlj'

Den siste delen av (2.2) viser at (2.1) oppfyller data-
restriksjonen 0 < IMP <1 automatisk (jf. ogsa Wallis
1987).2 Dette er ikke tilfelle for modeller med IMP eller
log(IMP) som venstresidevariabel.® Siden IMP er neer
null eller én for flere av de modellerte varene, palegger
viat 0 < IMP <1 skal gjelde globalt.

I (2.1) har o, 6, og 6, tolkning som elastisiteter. Spesielt
er o substitusjonselastisiteten mellom H og I, dvs. o
angir den prosentvise endringen i HI nr RP gker partielt
og permanent med én prosent. Elastisiteten er differen-
sen mellom de partielle elastisitetene av H og I med
hensyn pa RP. Disse elastisitetene er henholdsvis o *IMP
og -o *(1 - IMP), jf. Aurikko (1985a).

Fortegnet pd anvendelsesparameteren &, er ubestemt fra
standard konsumentteori. Parameteren er imidlertid
negativ under "variety'- hypotesen til Barker (1977).
Hypotesen bygger pa at (i) konsumentene etterspgr flere
varianter av et produkt nar de far gkt inntekt; (ii) innen-
landske bedrifter tilbyr et begrenset antall produkt-
varianter; og (iii) disse variantene utgjgr en betydelig
del av konsumentenes "minsteforbruk”. Med mindre
importen er regulert, vil da importandelene gke med
inntekten/konsumet.* "Variety"-hypotesen fér stgtte i en
rekke gkonometriske studier.’ Den stgttes imidlertid ikke
av aggregerte importstudier som apner for spesiali-
seringseffekter: De fleste av disse studiene finner at
importen gker proporsjonalt med innenlandsk etter-
sporsel pa lang sikt.® Dersom et slikt resultat holder

2 IMP pévirkes mindre av regressorskift desto hgyere| IMP - 0,5 | er; og
effekten gér mot null nar IMP gar mot null eller én.

3 AIDS-modellen (Deaton og Muellbauer 1980) er en slik modell.
Denne modellen er benyttet i enkelte importstudier, se Anderton mfl.
(1992), Sedgley og Smith (1994) og Marquez (1999). Gregory
(1971), Barker (1977, 1979), Aurikko (1985a) og Lachler (1985)
estimerer varianter av (2.1).

* En alternativ hypotese impliserer at IMP gker hvis antallet uten-
landske produktvarianter gker relativt til antall varianter produsert
innenlands (se Dixit og Stiglitz 1977). @kninger i dette forholdet kan
tolkes som at NBIPK svekkes, se nedenfor.

> Se f.eks. studiene av G5-landenes import i Thursby og Thursby
(1984) og Asseery og Peel (1991).

6 Se Beenstock og Warburton (1982), Anderton mfl. (1992), Sedgley
og Smith (1994), Temple og Urga (1997) og Neudorfer mfl. (1990).
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tilneermelsesvis for de fleste viktige land, noe vi antar, er
S lite influert av etterspgrselsforhold. Hvis derimot
"variety"-hypotesen gjelder internasjonalt, gker S med
etterspgrselen i utlandet.

S er altsa ment & forklare gkning i IMP som reflekterer
en tilbudsdrevet vekst i internasjonal handel. Denne
veksten kan henfgres til flere forhold. For det forste har
handelsliberaliseringer og bedret transportteknologi gitt
lavere reelle handelskostnader over tid.” Dette har
redusert rp og derigjennom hi, men ogsé S kan fange
opp handelskostnadseffekter i (2.1): Dersom en vare
ikke importeres i utgangspunktet, kan reduserte
handelskostnader gi import av varen uten at rp endres.
For det andre har reduksjoner i en del ikke-tariffzere
handelshindringer fgrt til gkt handel for gitte handels-
kostnader. Endelig er naturlige handelsbarrierer
redusert som fglge av utviklingen innen informasjons-
og kommunikasjonsteknologi. Spesielt har denne
utviklingen, kombinert med de gvrige tilbudsfaktorene,
bidratt til at varer i gkende grad produseres i flere trinn i
ulike land; se f.eks. Krugman (1995) og bilaget om
internasjonal gkonomi i The Economist 28. september
1996.

Spesialiseringsprosessen medfgrer at norsk industri far
bedre konkurranseevne pé eksportmarkedet og svakere
konkurranseevne pa hjemmemarkedet. NBIPK avhenger
imidlertid ogsa av forhold som i begrenset/ingen grad
reflekteres i S: kvalitet, design, teknisk spesifikasjon,
produktspekter, omstillingsevne, markedsfering, kunde-
oppfelging, leveringstider og -sikkerhet samt sernorske/
varespesifikke handelshindringer. Vi prever & fange opp
slike forhold med en stokastisk trend (Harvey 1989;
Harvey og Shepard 1993) og industriens kapasitets-
utnyttelse CU. Flere importstudier har benyttet kapasi-
tetsutnyttingsvariable;® men, savidt vi vet, har ingen
studier estimert importlikninger med stokastiske
trender.’ Dersom trendformuleringen er adekvat,
innebaerer den at estimatene kan bli skjeve dersom
trenden utelates eller spesifiseres deterministisk; jf.
resultatene i Harvey mfl. (1986) og Anderton (1992).

CU approksimerer de elementene av NBIPK som
avhenger av innenlandske kapasitetsskranker. Slike
skranker virker kun gjennom RP under nyklassisk teori,
men i praksis har prissettere ufullstendig informasjon
om produktmarkedet og virkningene av prisendringer.

7 Nedgangen i reelle transportkostnader er dokumentert av van
Bergeijk og Mensink (1997); se ogsé The Economist 15. november
1997 (sidene 89-90) og kommentarene til Cooper og Srinivasan i
Krugman (1995).

8ge Whitley (1979), Aurikko (1985a, 1985b), Cuthbertson (1985),
Goldstein and Khan (1985), Carone (1996), Anderton mfl. (1992),
Sedgley og Smith (1994), Temple og Urga (1997) og artiklene i
Dréze og Bean (1990).

9 Anderton (1992) inkluderer imidlertid stokastiske trender i likninger
for britisk industrieksport. Var trendtolkning er inspirert av Andertons
studie.

10

De kan da velge & justere prisene tregt ved ulike sjokk,®
slik at markedet delvis klarerer ved endringer i NBIPK
(jf. Carlton 1989). Spesielt kan gkt omfang av flaske-
halser fgre til lengre leveringstider, redusert markeds-
feringsaktivitet, mindre sgking etter nye ordre og
svekket evne til & mgte kompliserte kundekrav. Dette
ma4 igjen antas 4 gi redusert etterspgrsel etter hjemme-
produserte varer og gkt etterspgrsel etter konkurrerende
import (se spesielt Gregory 1971).!! For a ta hensyn til
at CU-endringer virker sterkere p& NBIPK desto hgyere
CU er, benytter vi spesifikasjonen log(1 - CU). Denne
variabelen maler graden av ledig kapasitet.*

Som et alternativ til & benytte en trend, kunne vi model-
lert den produktrelaterte variasjonen i NBIPK med
variable for patentering og utgifter til FoU:*? Slike
variable har veert benyttet i handelsstudier pa panel-
data.'* For en del sektorer er det imidlertid vanskelig &
knytte produktutviklingen til patenter og FoU-utlegg
(Fagerberg 1988, side 364; 1996, side 45). Dessuten
resulterer ikke alle FoU-investeringer i nye, konkur-
ransedyktige, produkter/produktvarianter. Patenterings-
tall er bedre enn FoU-tall i s méate, men de gir kun
informasjon om antallet patenter (dvs. alle patenter
teller likt i statistikken).

Et ytterligere alternativ ville veere & la regresjonspara-
metrene variere, da disse ogsa reflekterer NBIPK."
Spesielt er det naerliggende a la reduserte handels-

19 Se Greenwald og Stiglitz (1989) og Andersen (1994, kapittel 6).
Eventuelle menykostnader kan forsterke prisrigiditeten.

1 Vi ser bort fra flaskehalser i utenlandsk produksjon.

'2 Savidt vi vet, har ingen importstudier benyttet utnyttingsvariable p&
formen log(1 - CU). Hoel og Nymoen (1988) inkluderer imidlertid
slike variable i prislikninger.

18 tillegg kunne vi benyttet dummyvariable til & modellere endringer i
sernorske/varespesifikke handelshindringer. Slike endringer kan
imidlertid pavirke HI gjennom en lang og komplisert prosess; jf.
Melchior (1993, side 62).

14 ge Fagerberg (1988), Amendola mfl. (1993), Buxton mfl. (1994),
Magnier og Toujas-Bernate (1994), Amable og Verspagen (1995),
Greenhalgh mfl. (1996), Moreno (1997), Carlin mfl. (1997) og
Anderton (1999a). Tre av disse studiene estimerer importmodeller:
Fagerberg (1988) finner signifikante effekter av patentering og FoU-
utgifter i en importandelslikning for 15 OECD land (estimert over
perioden 1960-1983); Anderton (1999a) estimerer tilsvarende effekter
for den tyske og britiske importen av industrivarer; og Buxton mfl.
(1994) finner signifikante FoU-effekter pa industriimporten i
Storbritannia. I tillegg rapporterer Swann mfl. (1996) og Temple og
Urga (1997) effekter av industrielle standarder pa britisk industri-
import. Greenhalgh (1990), Greenhalgh mfl. (1994) og Anderton
(1999b) inkluderer teknologivariable i likninger estimert pa rene
(britiske) tidsrekkedata. Den sistnevnte studien finner signifikante
effekter av FoU og patentering i disaggregerte importrelasjoner;
Greenhalgh (1990) benytter survey-data for innovasjoner i netto-
eksportlikninger; og Greenhalgh mfl. (1994) inkluderer innovasjons-
og patenteringsvariable i modeller for eksport, nettoeksport og import-
andeler. Survey-data for innovasjoner er hverken tilgjengelige for
norsk eller utenlandsk industri over en lang periode.

!5 1 prinsippet kunne vi benyttet bdde stokastiske regresjonsparametre
og en stokastisk trend. Dette ville imidlertid gitt fa frihetsgrader ved
estimeringen og (sannsynligvis) problemer med & identifisere de ulike
effektene av NBIPK. Det er ikke mulig & spesifisere stokastiske
regresjonsparametre i STAMP 5.0.
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barrierer fgre til gkt substitusjon (hgyere o) og mer
inntektselastisk importetterspgrsel (lavere &,). Det er
imidlertid sannsynlig at norsk industri mgter dette ved a
pke markedsfgringen og produktutviklingen, noe som
forventes & gi lavere o og hgyere &;; se Normann (1986,
side 235), Krugman (1989) og var omtale av "variety'-
hypotesen. Vi antar at de motstridende effektene er like
sterke, men tester for parameterstabilitet i avsnitt 5. De
foretrukne likningene har, med ett unntak som disku-
teres nedenfor, rimelig stabile koeffisienter.

2.2. @konometrisk spesifikasjon og
modelleringsprosedyre

Vi venter at hi justeres med tilpasningstregheter, serlig
ved prisendringer, som fglge av vanedannelse, tilpas-
ningskostnader, leverings-"lag", inngétte kontrakter og
ufullstendig informasjon. Likningene gis derfor en
dynamisk utforming. Videre &pner vi for at det kan vare
separate korttidseffekter av pi og ph. Hovedbegrun-
nelsen for dette er at aktgrene (som fglge av informa-
sjonskostnader) ikke fglger alle relevante priser kon-
tinuerlig, og at de derfor kan ha ulik informasjon om
ulike priser. I s fall venter vi at hi tilpasses raskest til
endringer i de prisene som er best kjent.

For hver vare tar vi utgangspunkt i en generalisert feil-
justeringsmodell:

(2.3a)
Ahi, = 7 Api, + m,Api,; + w3Aph, + w4 Aph,
+ wsAz, + mgds, + 7, Alog(1-CU),

+ 7(hi1 — OTPeg = 81%e1 — 825¢1

a
- 53log(1-CU), ; — 7f) + &,

&~ NID (0,6%), t=1,..,T,

23b)a, = a.; + B + n,, n,~NID(0,0;),

hvor smé bokstaver markerer log-transformerte variable,
A betegner forstedifferensen av en variabel, fotskriften t
star for ar t, 7;, 7,,.., 7, J, YO, YO, Y5, O Y5, €r regre-
sjonsparametre, komponentene ¢, og £ er henholdsvis
nivaet og helningen pa trenden, & og 7, er stokastisk

uavhengige restledd, og NID (0, c?) betegner at rest-
leddet i, er uavhengig normalfordelt med forventning
null og varians o? (i = &, 7). Desto hgyere 0,? er,
desto sterkere er den stokastiske trendvariasjonen.
Trenden er en tilfeldig gang med drift s& lenge o-,? >0.16

16 Vi kunne ogsé spesifisert helningsparameteren 3 som en tilfeldig
gang. Da ville imidlertid ¢, veert I(2), og (2.3) ville vert ubalansert
med mindre variable i (2.3) ogsa var 1(2) og kointegrerte med ¢,. En
slik forutsetning er neppe oppfylt, idet Dickey-Fuller tester indikerer at
variablene i (2.3) er I(1) eller I(0) for alle varene. Alternativt kunne vi
spesifisert helningsparameteren som en AR(1) prosess, men dette
kunne lett gitt overparametriserte modeller. (For to av varene bryter
STAMP sammen dersom vi utvider de foretrukne likningene med en

Hvis derimot a,? = 0, reduseres 2.3) til en vanlig

(lineeer) regresjonsmodell med en deterministisk trend
(o, = a+ pr).

Uttrykket i parentesen i (2.3a) kan tolkes som et feil-
justeringsledd selv om det inneholder en stokastisk

trend (jf. Harvey 1989, side 373). Dette leddet bestar
trolig av tre (uavhengige) stasjonzre sammenhenger

dersom o2 > 0. For det forste er det rimelig & betrakte

7
log(1 - CU) som en stasjonar variabel. For det andre
antar vi, pa bakgrunn av resultatene i Naug (1999), at
hi, kointegrerer med (rp,, s,, 2.). | sa fall mé ogsé ¢,
kointegrere med hi, for at (2.3) skal veere balansert

5 > 0. Dette impliserer igjen at ¢, kointegrerer

med (rp,, s, z)."” En slik sammenheng er rimelig siden
NBIPK kan avhenge av forhold som ogsa reflekteres i
hgyresidevariablene. Spesielt kan bade rp og NBIPK
avhenge av bedriftenes kostnadsmessige konkurranse-
evne; se avsnitt 4.3.2 for nermere diskusjon. Dessuten
kan bade s og «, reflektere antallet produktvarianter pa
verdensmarkedet (jf. Anderton 1999b, fotnote 12).

med o

Som omtalt over, benytter vi programmet STAMP 5.0.
Estimeringsmetoden i dette programmet er asymptotisk
effisient dersom de benyttede regressorene er svakt
eksogene. Metoden er inkonsistent dersom ikke alle
regressorene er predeterminerte,'® dvs. dersom &, 0og/
eller 7, er korrelert(e) med minst én av hgyreside-
variablene.'” Det er grunn til 4 tro at flere av regres-
sorene i (2.3) er korrelerte med restleddene. Spesielt
bestemmes hi,, z, og log(1 - CU), simultant. For &
korrigere for denne simultaniteten, erstatter vi z, og
log(1 - CU), i (2.3) med redusert-form prediksjoner for
disse variablene. Dernest estimerer vi (2.3) som
beskrevet nedenfor. En slik to-trinns metode gir, under
visse betingelser, konsistente - og regresjonsestimater

dersom vi korrekt palegger 03 = 0 (dvs. dersom vi

AR(1) helningsparameter. De tre gvrige likningene blir ikke forbedret
hvis de generaliseres pad denne maten.) Det er ikke mulig & modellere
o, som en stasjoneer (autoregressiv) prosess i STAMP 5.0.

17 Harvey (1989, side 390) og Streibel og Harvey (1993) ser bort fra

slik kointegrasjon, dvs. de antar at o2 = 0 dersom den modellerte

n
nivavariabelen er I(1) og kointegrerer med regressorene. Flere
publiserte likninger inneholder imidlertid en estimert stokastisk
trend til tross for at de inkluderte nivavariablene (hgyst sannsynlig)
er I(1) og kointegrerte. Spesielt gjelder dette feiljusteringsmodellene
i Morana (2000) og eksportlikningen pé side 26 i Anderton (1992).
Basert pa egne analyser av datasett i STAMP 5.0, finner vi ogsa at
det gjelder likningene estimert i Harvey og Durbin (1986, avsnitt
4.3), Harvey (1989, kapittel 7.5.1) og Koopman mfl. (1995,
kapitlene 5.2 og 12.1).

18 Selv om en variabel er predeterminert, trenger den ikke veere
svakt eksogen for langtidsparametrene (jf. Urbain 1992; Hendry
1995; Boswijk og Urbain 1997).

19 Det er utviklet konsistente estimeringsmetoder for modeller med
endogene regressorer og stokastiske komponenter (jf. Harvey 1989,
kapittel 7.8; Streibel og Harvey 1993; Harvey og Shepard 1993,
avsnitt 5). Disse metodene er imidlertid, s&vidt vi vet, ikke imple-
mentert i kommersielt tilgjengelig programvare.
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estimerer en ordineer, velspesifisert, regresjonsmodell)
og pi, ph, og s, er predeterminerte.” I det generelle
tilfellet derimot, far vi inkonsistente estimater for «,, 8
og regresjonsparametrene. De avledede innovasjonene

er gale enten 0,? = 0 palegges eller ikke, noe som gir

skjeve testverdier og inkonsistente variansestimater.?!
Disse forholdene taler imot & benytte to-trinns prose-
dyren. Vi formoder imidlertid at skjevheten er liten i de
foretrukne likningene. For det forste er z, (etter testing)
utelatt fra disse likningene. For det andre er det sterk
korrelasjon mellom faktisk og predikert verdi av log(1 -
CU), for de fleste varene.?” Dessuten er det sannsynlig at

. . . o 2 _
skjevheten blir stgrre om vi enten pélegger o, =0

feilaktig, feilaktig utelater z, og log(1 - CU),, eller lar
vaere § instrumenterer disse variablene.

Siden log(1 - CU), er korrelert med &, og 7, er ogsa pi, og
ph, korrelerte med restleddene dersom variablene
endres ved endringer i log(1 - CU),. Dette er trolig tilfelle
for flertallet av varene som modelleres her; jf. de
aggregerte prislikningene i Bowitz og Cappelen (1994),
Naug og Nymoen (1996) og Naug (1999). Vi ma ogsa
anta at 7, er korrelert med s,, pi, og ph, dersom ¢,
kointegrerer med (rp,, s,, 2,).> ** Til tross for disse
simultanitetsproblemene, instrumenterer vi ikke s, pi, og
ph,: Vi har ikke gode instrumenter for s,, og vi finner at
koeffisientene i de foretrukne spesifikasjonene ikke
endres signifikant dersom prisvariablene instrumen-
teres.”> Ogsd her er det sannsynlig at simultanitets-
skjevheten er mindre enn den utelatt-variabel skjev-

heten som oppstér hvis vi feilaktig palegger o-,? =0.

I det fglgende ser vi bort fra problemene beskrevet over,
og behandler alle regressorene som om de var svakt
eksogene. Modellen (2.3) estimeres i fplgende trinn:?®

20 Estimatene er inkonsistente dersom redusert-form likningene
utelater variable som (a) pavirker de endogene regressorene, og (b)
korrekt er inkludert som predeterminerte variable i importlikningen;
se Cuthbertson mfl. (1992, sidene 44-45).

21 Se for eksempel Cuthbertson mfl. (1992, sidene 43-44 og 166). Vi
kan i prinsippet beregne de korrekte innovasjonene, men dette er

. 2 s .
komplisert dersom & » har et positivt estimat.

2 En regresjon mellom faktisk og predikert verdi av log(1 - CU), gir
en R? pd minst 0,80 for alle varene unntatt Tekstil- og beklednings-
varer (hvor R? er pa 0,59).

3 Selv om a, ikke skulle kointegrere med (rp,, s,, 2,), virker det
restriktivt & anta at regressorene er ukorrelerte med (faktorene bak)
trenden.

24 Dessuten er & korrelert med Api, og Aph, dersom aktgrene handler
ut fra modellbaserte forventninger om disse variablene (Hendry og
Neale 1988). Naug (1999) finner imidlertid ikke stgtte for at
importandelene pévirkes av slike forventninger.

% Denne konklusjonen er basert p& Hausman-tester i avsnitt 5. Forut-
setningene for Hausman-testen er strengt tatt ikke oppfylt her.

26 Prosedyren er beskrevet i Koopman mfl. (1995); se ogsa Harvey
(1989, kapitlene 3 og 7) og Cuthbertson mfl. (1992, kapittel 7).
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a) Ferst anvendes Kalman-filteret pd modellens

2
/7

tilstandsform. Betinget pA o2 og o2, gir filteret

estimater for aj, ..., a;, [ 0g regresjonsparametrene,
samt innovasjoner (ett-steg-fram prediksjonsfeil)
med korresponderende varianser. Regresjons-
estimatene er generaliserte minste kvadraters (GLS)
estimater.

b) Innovasjonene og innovasjonsvariansene benyttes til
a formulere prediksjonsfeil-dekomponeringen av
sannsynlighetsfunksjonen. Sannsynlighetsmaksi-
merings- og GLS estimatorene for regresjonspara-

metrene er identiske nar vi betinger pa (estimater

2

for) o

og a,? . GLS estimatorene fra a) benyttes

derfor til & konsentrere ut regresjonsparametrene fra

sannsynlighetsfunksjonen. Funksjonen konsentreres
2

, som far

ogsd med hensyn pa den av 62 og &

hgyest estimat.

¢) Dernest maksimeres funksjonen med hensyn péa
forholdet mellom den gjenvarende variansen og
den utkonsentrerte variansen. Under optimeringen
kan imidlertid den relative variansen g& mot null,
noe som kan gi treg konvergens. Programmet setter
da den korresponderende teoretiske variansen lik
null og fortsetter optimeringen med hensyn pa den
gjenveerende variansen. Estimeringsprosedyren er
ekvivalent med rekursiv minste kvadraters metode

dersom a,? = 0 palegges (Harvey 1989, side 386).

d) Betinget pa variansestimatene, produserer Kalman-
filteret GLS estimater for regresjonsparametrene og
filtrerte estimater for ¢, ..., & Det filtrerte estimatet
for ¢, er det optimale ¢;-estimatet basert pa observa-
sjonene t.o.m. ar t.

e) Til slutt benyttes en glattingsalgoritme til & beregne
glattede komponentestimater. Det glattede estimatet
for ¢, er det optimale ¢-estimatet basert pa alle
observasjonene.

For hver av varene reduserer vi sd (2.3) ved a pélegge
forenklende restriksjoner som ikke forkastes pé
passende signifikansnivéer. Vi tester imidlertid ikke

hypoteser om o2 og 0,? ut over det som fglger av c),
siden slik testing er komplisert (Harvey 1989, sidene
248-249). Avsnitt 4 rapporterer hovedresultatene fra

analysen, og avsnitt 5 dokumenterer de foretrukne
likningene.
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3. Data

Den empiriske analysen benytter vareinndelingen i
MODAG? og &rstall for perioden 1967-1994. Siden
(2.3a) inkluderer to "lag", er estimeringsperioden 1969-
1994. Vi estimerer likninger for fgplgende MODAG-
varer:®

Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter (0,24)
Drikkevarer og tobakk (0,02)

Tekstil- og bekledningsvarer (0,07)

Diverse industriprodukter (trevarer, bergverks-
produkter, grafiske produkter og kjemiske og
mineralske produkter) (0,37)

o Verkstedprodukter (eksklusive skip og oljeplatt-
former) (0,30)

Tallene i parentes er de enkelte varenes andeler av den
innenlandske anvendelsen av varene i 1994. Hvis ikke
annet nevnes, er omtalte dataserier hentet fra nasjonal-
regnskapet.

Importen I og hjemmeleveransene H, definert som av-
viket mellom produksjon og eksport, males i faste basis-
priser med 1991 som basisér.?” De korresponderende
deflatorene maler prisutviklingen for I og H, mens Z er
summen av import og hjemmeleveranser. S er et veiet
gjennomsnitt av forholdet mellom volumindekser for
industrieksport og industriproduksjon i OECD-land
(unntatt Norge, nye OECD-medlemmer og to land med
begrenset datatilgjengelighet).** Denne variabelen pkte
med 157 prosent fra 1967 til 1994.

27 MODAG er en makrogkonometrisk arsmodell for norsk gkonomi,
se Cappelen (1992).

28 Vi modellerer ikke importandelene for Metaller, Treforedlings-
produkter og Kjemiske révarer, da (2.3) antakelig er en darlig modell
for disse varene (jf. Naug 1994, 1995).

2 Pra et teoretisk synspunkt burde vi korrigert HI for reeksport og
produksjon for lager. Dette er imidlertid ikke mulig med de data som
er tilgjengelige.

%0 Hvert lands indekser inngar i S med en vekt lik landets verdiandel
av vareeksporten fra landene (malt i dollar) over sampelet. Indeksen
inkluderer serier for fplgende land, med vekter i parentes: Kanada
(0,063), USA (0,183), Japan (0,124), @sterrike (0,015), Belgia og
Luxembourg (0,052), Finland (0,011), Frankrike (0,091), Tyskland
(0,166), Hellas (0,004), Irland (0,008), Italia (0,067), Nederland
(0,059), Portugal (0,005), Spania (0,019), Sverige (0,027), Sveits

Vi benytter to sett med kapasitetsutnyttingsvariable:
MODAG-modellens modifiserte Wharton-indikatorer,
betegnet CUW,*! og indikatorer basert p& konjunktur-
barometertall, CUK. For hver vare anvendes den av CUW
og CUK som, etter vanlige kriterier, gir den beste
importandelsmodellen. Ettersom varene Drikkevarer og
tobakk, Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter og
Tekstil- og bekledningsvarer inngér i én produksjons-
sektor i MODAG, benyttes en felles Wharton-indikator
for disse varene. Konstruksjonen av CUK-variablene er
beskrevet i vedlegg A.

Figurene 3.1-3.5 gir et fgrsteinntrykk av hva som drev
importandelsutviklingen over estimeringsperioden. I
figurene plottes (hi, rp), (hi, -2), (hi, -s) og (import-
andelen, eksportandelen i norsk produksjon) for de fem
varene.?? Utviklingen i eksportandelen indikerer om gkt
spesialisering har bidratt mye eller lite til utviklingen i
importandelen.

Som figurene 3.1-3.2 viser, gkte importandelene for
Drikkevarer og tobakk og Foredlede jordbruks- og
fiskeprodukter fra 1967 til 1994. Importandelene var
imidlertid lave over hele perioden, noe som reflekterer
at importen var (sterkt) begrenset av tariffaere og ikke-
tariffeere handelshindringer; se Steen (1991) og Feehn
mfl. (1995, sidene 25-30). Dette faktum, kombinert med
den observerte eksportandelsutviklingen, tilsier at
koeffisientene for s og rp blir lave i absoluttverdi.
Plottene av (hi, rp) og (hi, -s) indikerer likevel at hi har
falt som fglge av gkt spesialisering og sterk nedgang i rp.
Det virker ogsé som gkt z har gitt lavere hi for Drikke-
varer og tobakk.

(0,025), Storbritannia (0,081). Dataseriene hentes fra OECD-data-
basen Main Economic Indicators.

3! Indikatorene impliserer full kapasitetsutnyttelse ved lokale
toppunkter i forholdet mellom produksjon og realkapital; se Cappelen
og von der Fehr (1986).

32 Nivaene til p, -z 0g —s er her justert slik at variablene fir samme
gjennomsnittsverdi som hi.
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Figur 3.1. Dataserier for Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter
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Importandelen for Tekstil- og bekledningsvarer gkte fra
0,441 1967 til 0,87 i 1994. Selv om rp varierte lite over
sampelet, avspeiler gkningen et tap av konkurranseevne
for norske produsenter: Deres produksjon gikk ned med
40 prosent fra 1967 til 1994.% Vi venter derfor a finne
signifikante trendeffekter i likningen for Tekstil- og bek-
ledningsvarer. Trendeffektene trenger imidlertid ikke
representere endringer i NBIPK alene. Det stabile rp-
nivéet kan nemlig reflektere at norske bedrifter har falt
ut av markedet — og dermed fra beregningsgrunnlaget
for PH — i takt med at de har veltet gkte kostnader over i
prisene. I tillegg kan kostnadsgkninger ha fort til
bedriftsnedleggelser uten at prisene ble satt opp, pa
grunn av sterk konkurranse fra utlandet.>* Av faktorene
omtalt i avsnitt 2.1, er det serlig handelspolitiske inn-
grep som kan ha pavirket utviklingen i hi; se Melchior
(1993, 1994).

Figurene 3.4-3.5 viser at importandelene for Verksted-
produkter og Diverse industriprodukter ogsa gkte sterkt
over sampelet. Plottene indikerer at importandels-
pkningen kan forklares med gkt spesialisering og
betydelig nedgang i rp. Importen av varene var, med

33 For de pvrige varene pkte produksjonen med 50-90 prosent selv om
RP sank med 25-50 prosent.

34 Vi kunne derfor (som Naug 1994) benyttet forholdet mellom pi og
norske enhetskostnader som konkurranseevneproxy. Denne variabelen
blir imidlertid insignifikant hvis den inkluderes i modellen for Tekstil-
og bekledningsvarer.
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unntak for enkelte undervarer, lite begrenset av handels-
politiske tiltak i sampelperioden (Feehn mfl. 1995, sidene
32-36). Dette tilsier isolert sett at s og rp far sterke
effekter i varenes importlikninger.

Var studie analyserer ikke arsakene til at norske industri-
neeringer, med det unntaket som er omtalt over, tapte
prismessig konkurranseevne pd hjemmemarkedet fra
1967 til 1994. En del av tapet kan imidlertid henfgres til
nedgangen i reelle handelskostnader (jf. avsnitt 2.1). I
tillegg indikerer prisutviklingen at norsk industri tapte
kostnadsmessig konkurranseevne over sampelet. Tall for
relative lgnnskostnader pr. produsert enhet (RLPE) tyder
ogsa pa at denne evnen ble sterkt svekket fra 1970 til
1994.%° Hele den maélte svekkelsen avspeiler imidlertid en
beregnet nedgang i relativ produktivitet — en nedgang
som delvis kan reflektere mélefeil i de benyttede produk-
tivitetstallene; se NOU (1996: 4, vedlegg 4) og Naug
(1996a). Dessuten er det ikke publisert tilbakegdende tall
for andre relative kostnader enn lgnn. Vi har altsa ikke
gode data som kan bekrefte eller avkrefte at industrien
tapte kostnadsmessig konkurranseevne over sampelet.
Ved vurderingen av dataseriene for Tekstil- og bekled-
ningsvarer, ma en i tillegg huske pé at norske bedrifter
mgter sterkest konkurranse fra land som ikke inngér i
RLPE-indikatoren.

35 Se NOU (1996: 4, vedlegg 4) og figur 2.37 i revidert nasjonal-
budsjett for 1997.
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Figur 3.2. Dataserier for Drikkevarer og tobakk
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Figur 3.4.

Dataserier for Diverse industriprodukter

inpurtandil

-

Figur 3.5.

Dataserier for Verkstedprodukter
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4. Hovedtrekk ved
estimeringsresultatene

De fplgende underavsnittene rapporterer og diskuterer (Begge estimatene er upresise som fglge av sterk kor-
hovedresultatene fra analysen. Vi viser den estimerte relasjonen mellom s og rp for Verkstedprodukter og
betydningen av relative priser (avsnitt 4.1), innenlandsk Diverse industriprodukter.) Resultatene impliserer
anvendelse (avsnitt 4.2), internasjonal spesialisering videre at 100 *IMP faller med 0,22 prosentpoeng i gjen-
(avsnitt 4.2) og ikke-prismessig konkurranseevne nomsnitt hvis RP gker partielt og permanent med én
(avsnitt 4.3). Diskusjonen baseres pa importandels- prosent i 1994; importen (hjemmeleveransene) gar ned
modellene i avsnitt 5. Tabell 4.1 gjengir langtids- (opp) med 0,61 prosent. Disse estimatene samsvarer
estimatene for disse modellene, og tabell 4.2 godt med funn i nyere utenlandske studier av industri-

dekomponerer importandelsgkningen fra 1969 til 1994. import eller -andeler; jf. Anderton mfl. (1992), Sedgley
og Smith (1994), Temple og Urga (1997), Menon

4.1. Relative priser (1995), Athukorala og Menon (1995) samt likningene
Substitusjonselastisitetene i tabell 4.1 har et veiet for 14 OECD-land i Haas og Turner (1990, tabell 10).
gjennomsnitt pd 1,22. Dette estimatet er lavere enn den Den sistnevnte studien finner en priselastisitet pa -0,62
langsiktige substitusjonselastisiteten i Naug (1999) for norsk industriimport.

(1,48), men avviket er pa langt neer statistisk signifikant.

Tabell 4.1. Estimerte langtidskoeffisienter'

A?Q%(E&;[epglr?é’ l:?r?veennﬁigijsself SlgéeSirglissé?i?%ll Le(/j(;%(l;af)acsg)et 1000(E;t/|};nat for
Varene i alt’ 1,22 (-0,22) -0,02 (0,00) -0,61(0,12) 0,01 (-0,00) -0,46 (0,05)
Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter 1,18 (-0,12) - -0,28 (0,03) - -
Drikkevarer og tobakk 0,59 (-0,11) - -0,41(0,07) -0,44 (-0,08) -
Tekstil- og bekledningsvarer 0,48 (-0,06) -0,28 (0,03) - - -6,54 (0,76)
Diverse industriprodukter 1,25 (-0,31) - -0,64 (0,16) - -
Verkstedprodukter 1,43 (-0,24) - -0,99 (0,17) - -
' Tallene i parentes er de absolutte endringene i 100¢/MP hvis regressorene gker partielt og permanent med én prosent i 1994.
? Langtidsestimatene for hver vare er veiet sammen med varevektene fra avsnitt 3.
Tabell 4.2. Forklaringsfaktorenes prosentvise bidrag til importandelsekningen over sampele’c1

Importpris/ Innenlandsk Internasjonal Trend- Niva pa import-

hjemmepris, anvendelse, spesialisering, komponent, andel i prosent,

) z S, a, 1969 /1994

Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter 70 (-38) - 30 (131) - 6/12
Drikkevarer og tobakk 30(-23) - 70 (131) - 15/23
Tekstil- og bekledningsvarer 0 (1) 6 (40) - 94 51/87
Diverse industriprodukter 48 (-32) - 51 (131) 1 22/44
Verkstedprodukter 48 (-43) - 48 (131) 4 39/78

' Estimatene er basert pé langtidskoeffisientene i tabell 4.1, de estimerte trendeffektene og gjennomsnittsverdier for Arp, Az, 0g As,. Gjennomsnittsverdiene er, med to

unntak, malt over perioden 1969-1994; for Drikkevarer og tobakk og Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter er Arp-gjennomsnittene malt over henholdsvis 1968—
1993 og 1968-1992. Tallene i parentes er, med tilsvarende unntak, de prosentvise endringene i forklaringsfaktorene fra 1969 til 1994.
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Vi estimerer langsiktige substitusjonselastisiteter pa
henholdsvis 0,59 og 1,18 for Drikkevarer og tobakk og
Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter. Som pépekt
over, trekkes disse estimatene ned som fglge av at
importen var regulert i sampelperioden. Kombinert med
den historiske prisutviklingen, impliserer de at fall i rp
forklarer henholdsvis 30 og 70 prosent av varenes IMP-
gkninger fra 1969 til 1994. De resterende 70/30
prosentene henfgres til den gkende internasjonale
spesialiseringen; se avsnitt 4.2.

For Tekstil- og bekledningsvarer er den langsiktige
substitusjonselastisiteten estimert til 0,48. Ogsé dette
estimatet er pavirket av at importreguleringer har
begrenset substitusjonen mellom norske og utenlandske
varer. Dessuten kan substitusjonen vare undervurdert
ved at rp ikke reflekterer et sannsynlig tap av
kostnadsmessig konkurranseevne for norske bedrifter
(jf. avsnitt 3). Endelig kan estimatet pa 0,48 vere
trukket ned av handelspolitiske endringer i 1979 og
1984. 11979 gikk Norge over fra 4 regulere (deler av)
klesimporten ved bilaterale eksportkvoter til & benytte
globale importkvoter. Systemet med importkvoter ble
dernest erstattet av nye eksportbegrensningsavtaler i
midten av 1984. Sannsynligvis fikk de utenlandske
eksportgrene en langt stgrre del av kvoterenten i drene
med eksportkvoter enn i arene med importkvoter
(Melchior 1993, avsnitt 7). I sé fall fgrte omlegningene
til skift i pi uten at kjopsprisene, og dermed hi, ble endret
(for gitt knapphetsrente og varesammensetning).
Dermed undervurderes substitusjonen mellom
importerte og norskproduserte varer. Denne hypotesen
stgttes av at den estimerte substitusjonen skifter etter
endringene i handelspolitikken i 1979 og 1984: Den
langsiktige substitusjonselastisiteten skifter (a) fra 1,6 til
1,1 hvis sampelet endres fra 1969-1978 til 1969-1979,
og (b) fra 1,0 nar 1984 er siste observasjon til 0,5 nar
sampelet ender i 1985.

Ikke uventet har likningene for Verkstedprodukter og
Diverse industriprodukter de sterkeste priseffektene,
med langsiktige substitusjonselastisiteter pd 1,43 og
1,25; 100 *IMP faller med 0,2-0,3 prosentpoeng hvis RP
gker permanent med én prosent i 1994. Estimatene
impliserer at fall i rp forklarer 48 prosent av varenes
importandelsgkninger over estimeringsperioden.

Sammenliknet med resultatene i Naug (1994, tabell
5.1), finner vi svake langsiktige priseffekter for Diverse
industriprodukter, Drikkevarer og tobakk og Foredlede
jordbruks- og fiskeprodukter.*® Forklaringen pa dette
avviket er at vi her utvider de tidligere modellene med s
og at s tar forklaringskraft fra rp. For Verkstedprodukter
og Tekstil- og bekledningsvarer er priseffektene i tabell
4.1 sterkere enn tilsvarende effekter i Naug (1994) (der
har varene langsiktige substitusjonselastisiteter pa hen-
holdsvis 1,0 og 0,0). Estimatavviket for Verksted-

% De langsiktige substitusjonselastisitetene er henholdsvis 50, 59 og
70 prosent av tilsvarende estimater i Naug (1994).
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produkter er imidlertid langt fra 8 veere statistisk signifi-
kant; jf. omtalen av den aggregerte substitusjons-
elastisiteten. For Tekstil- og bekledningsvarer skyldes
avviket at vi benytter en mer generell trendformulering
enn Naug (1994). I den studien har de fem varene en
aggregert, langsiktig, substitusjonselastisitet pa 1,7.
(Beregningen benytter varevektene fra avsnitt 3 over).

Tabell 4.3 gjengir det estimerte tilpasningsforlgpet for
relative prisendringer. Tabellen viser at de foretrukne
likningene, med ett unntak, er homogene av grad null i
PI og PH. For Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter er
63 (86) prosent av effekten av endret pi utspilt etter ett
(to) ar, mens skift i ph ikke pavirker hi fgr etter to ar. En
mulig forklaring pa asymmetrien er at aktgrene kan ha
hatt bedre informasjon om pi enn om ph (jf. avsnitt 2.1).
Denne forklaringen virker imidlertid urimelig, siden IMP
var lav over hele sampelet. Alternativt kan resultatene
reflektere at det, som fglge av handelshindringer, har
veert enklere & substituere seg bort fra I enn fra H nar pi
eller ph har gkt. I s& fall har likningen lav autonomigrad.
For det forste vil et annet tilpasningsforlgp gjelde hvis pi
eller ph gar ned; det estimerte forlgpet vil veaere pé-
virket av at pi og ph gkte i 24 av 26 ar i sampelet. For
det andre kan ikke hypotesen forklare at hi gker pd 5
ars sikt hvis pi og ph gker proporsjonalt.

Modellen for Drikkevarer og tobakk inneholder ingen
forstearseffekter av skift i rp, men hele langtidseffekten er
oppnadd etter to ar. De manglende forstearseffektene kan
ha sammenheng med vanedannelse i konsumet. Slike
vaner ser imidlertid ikke ut til & gi tilpasningstregheter
(ved skift i rp) for Tekstil- og bekledningsvarer. I
likningen for Diverse industriprodukter gir endringer i rp
en forstedrseffekt pé hi lik 55 prosent av langtidseffekten,
mens 79 (90) prosent av langtidsvirkningen er utspilt
etter 2 (3) ar. For Verkstedprodukter er hele effekten av
relative prisendringer uttgmt etter 3 ar; effekten etter 1-2
ar er pa 69 prosent av langtidsvirkningen.

Estimatene i tabell 4.3 impliserer langt tregere til-
pasning enn den aggregerte kvartalsmodellen i Naug
(1999). Dette tilsier at Naug (1999) benytter for
restriktiv dynamikk, men neermere undersgkelser gir
ikke signifikant stgtte til denne hypotesen. Det er ikke
uvanlig at d&rsmodeller impliserer tregere tilpasning enn
tilsvarende kvartalsmodeller; jf. de ulike konsumpris-
effektene i lgnnsrelasjonene til Nymoen (1989) og
Johansen (1995). (Nymoen (1989) benytter kvartalstall,
mens Johansen (1995) estimerer pa arsdata.)

4.2. Innenlandsk anvendelse og internasjonal
spesialisering

Langtidskoeffisientene for z og s har veide gjennomsnitt

pa -0,02 og -0,61, som avviker lite fra tilsvarende

estimater i Naug (1999) (0,00 og -0,71).%” Videre er Az,

37 Anvendelseseffektene samsvarer dessuten rimelig godt med
resultater i Naug (1994).
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Tabell 4.3. Interim-multiplikatorer for relative priser1

Ar etter skift

vere 1 2 3 2 5 R
Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter 0,74 /0,00 1,01/0,00 1,12/-0,74 1,15/-1,01 1,17/7-1,12 1,18/-1,18
Drikkevarer og tobakk 0,00 0,59 0,59 0,59 0,59 0,59
Tekstil- og bekledningsvarer 0,48 0,48 0,48 0,48 0,48 0,48
Diverse industriprodukter 0,68 0,99 1,13 1,20 1,23 1,25
Verkstedprodukter 0,99 0,99 1,43 1,43 1,43 1,43

' Multiplikatoren for &r & angir den prosentvise endringen i H/ etter k & ndr RPgker partielt og permanent med én prosent (jf. Harvey 1990, avsnitt 7.2). For Foredlede

jordbruks- og fiskeprodukter gjengis separate multiplikatorer for A/ og PH.

1

Tabell 4.4. Interim-multiplikatorer for ledig kapasitet

Ar etter skift

vere 1 3 7 : puithis
Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter 0,98 (-0,10) 0,36 (-0,04) 0,13 (-0,01) 0,05 (-0,01) 0,02 (-0,00) -
Drikkevarer og tobakk 1,07 (-0,19) 0,44 (-0,08) 0,44 (-0,08) 0,44 (-0,08) 0,44 (-0,08) 0,44 (-0,08)
Tekstil- og bekledningsvarer 0,86 (-0,10) - - - - -
Diverse industriprodukter 1,19 (-0,29) 0,55 (-0,14) 0,25 (-0,06) 0,12 (-0,03) 0,05 (-0,01) -
Verkstedprodukter 1,07 (-0,18) - - - - -

' Multiplikatoren for &r & angir den prosentvise Hiendringen etter & ar hvis (7 - CUW)eller (7 - CUK) gker partielt og permanent med én prosent. Tallene i parentes er

de korresponderende endringene i 100¢/MP hvis skiftet finner sted i 1994.

ogsa i trad med Naug (1999), utelatt fra de foretrukne
likningene. Det ser altsa ut til at endringer i g har liten
eller ingen effekt pé hi sa lenge rp, CU og NBIPK ligger
fast. Derimot har vi signifikant belegg for at hi avtar ved
gkt internasjonal spesialisering. Den aggregerte S-
elastisiteten pa -0,61 impliserer at 100*IMP faller med
0,12 prosentpoeng i gjennomsnitt hvis S gker permanent
med én prosent i 1994 og rp ligger fast (S gkte med 5,6
prosent fra 1993 til 1994). Dette estimatet er om lag en
tredjedel av tilsvarende estimater pa britiske industri-
data; se Anderton mfl. (1992) og Sedgley og Smith
(1994). Forskjellen kan forklares med at Norge har hatt
mer omfattende handelsrestriksjoner enn Storbritannia.
De svake anvendelseseffektene i var studie er konsistent
med utenlandske importstudier som benytter spesiali-
seringsvariable (jf. omtalen av S i avsnitt 2.1).

Innenlandsk anvendelse (z) inngdr kun i likningen for
Tekstil- og bekledningsvarer. Langtidskoeffisienten for z
er der negativ og statistisk signifikant, et resultat som
stgtter "variety"-hypotesen. Utviklingen i z forklarer
imidlertid (ifglge vére resultater) lite av den sterke
importandelsgkningen for Tekstil- og bekledningsvarer.
Modellen impliserer at endret z forst pavirker hi etter ett
ar, mens langtidseffekten oppnas etter to ar.

Med unntak for denne modellen, inngér s i alle de
foretrukne spesifikasjonene. Som ventet ut fra omtalen
av handelshindringer i avsnitt 3, har variabelen sterkest
effekt i likningene for Verkstedprodukter og Diverse
industriprodukter: I disse likningene faller HI med hen-
holdsvis 0,99 og 0,64 prosent pa lang sikt nar S gker
partielt og permanent med én prosent; 100¢IMP gker
med 0,16-0,17 prosentpoeng hvis skiftet finner sted i
1994. Begge likningene forklarer rundt halvparten av hi-
nedgangen med gkningen i s. I tillegg har spesiali-

seringsprosessen senket hi giennom rp (jf. avsnittene 2.1
og 3). De langsiktige spesialiseringselastisitetene er pa
henholdsvis -0,41 og -0,28 for Drikkevarer og tobakk og
Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter.

Siden eksportandelen for Tekstil- og bekledningsvarer
pkte sterkt over sampelet (jf. figur 3.3), er det noe over-
raskende at s ikke far signifikant effekt for denne varen.
Den foretrukne modellen inneholder imidlertid en trend
som er sterkt korrelert med s (korrelasjonskoeffisienten
er pa -0,99). Det er derfor sannsynlig at trenden fanger
opp spesialiseringseffekter. Dersom vi palegger = 0 a-
priori, blir den langsiktige spesialiseringselastisiteten pa
-1,7. Samtidig blir imidlertid rp insignifikant og fgyning-
en klart svakere enn for den foretrukne spesifikasjonen.

4.3. Ikke-prismessig konkurranseevne
Avsnittene 4.3.1 og 4.3.2 diskuterer de estimerte
utnyttelses- og trendeffektene.

4.3.1. Ledig kapasitet

Alle de foretrukne likningene inneholder en proxy for
ledig kapasitet. Variabelen log(1 - CUK) inngar i lik-
ningene for Drikkevarer og tobakk og Foredlede jord-
bruks- og fiskeprodukter, mens de gvrige likningene
inkluderer log(1 - CUW). Tabell 4.4 viser den beregnede
tilpasningen av hi ved partielle endringer i disse variab-
lene. Som tabellen viser, impliserer alle likningene at HI
pker med rundt én prosent pé kort sikt hvis (1 - CUK)
eller (1 - CUW) gker partielt og permanent med én
prosent. Et slikt skift i 1994 gir kortsiktig nedgang i
100+IMP pa 0,3 prosentpoeng for Diverse industripro-
dukter, 0,2 prosentpoeng for Verkstedprodukter og
Drikkevarer og tobakk, og 0,1 prosentpoeng for Tekstil-
og bekledningsvarer og Foredlede jordsbruks- og fiske-
produkter. Hele korttidseffekten av endret CUW er
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Figur 4.1.

Importandel og transformert trendkomponent for Tekstil- og bekledningsvarer
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reversert etter to ar i modellene for Verkstedprodukter
og Tekstil- og bekledningsvarer. For Diverse industri-
produkter og Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter er
over halvparten av korttidseffekten reversert etter to
ar, og hele effekten reverseres pé lang sikt. I likningen
for Drikkevarer og tobakk har (1 - CUK) en langtids-
elastisitet pa 0,44.

Langtidsestimatene i tabell 4.4 er svert lave vurdert
mot resultatene i Naug (1999); der har CUW en lang-
tidskoeffisient som er sterkt signifikant og numerisk
betydelig. Avviket skyldes trolig at den sykliske hi-
variasjonen dempes ndr hi transformeres fra en
kvartalsserie til en arsserie, jf. Rosanna og Seater
(1999). Vi har derfor mindre tillit til langtidsesti-
matene i tabell 4.4 enn til de langsiktige utnyttelses-
effektene i Naug (1999).

4.3.2. Trendeffekter

Vi inkluderer trender i likningene for Verkstedproduk-
ter, Diverse industriprodukter og Tekstil- og bekled-
ningsvarer.®® Disse trendene plottes hver for seg og mot
de respektive importandelene i figurene 4.1-4.3. I hvert
av plottene er trenden (i) glattet som omtalt i avsnitt

38 Trenden ble redusert til et konstantledd for Drikkevarer og tobakk
og Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter. De manglende trend-
effektene for disse varene kan reflektere at importen var regulert i
estimeringsperioden.
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2.2, (ii) transformert slik at trendendringer maler
"trendforklarte" endringer i IMP og (iii) skalert slik at
den far samme niva som IMP i 1969.

Trenden for Tekstil- og bekledningsvarer har en lang-
siktig helningskoeffisient pa -0,065, som impliserer at
trendfaktorene gir en arlig HI-nedgang pé 6,5 prosent i
gjennomsnitt. Trendfaktorene forklarer dermed det
meste av importandelsgkningen over sampelet; se
tabell 4.2 og figur 4.1. Som diskutert over, antas
trenden her & reflektere gkende spesialisering og at
norske bedrifter har tapt kostnadsmessig konkurranse-
evne. Den kan ogsa fange opp virkninger av at kvote-
systemet ble sterkt liberalisert etter 1986.%° Endelig er
trenden forenlig med at importerte klesvarer har fétt
relativt bedre design og kvalitet over tid; jf. Melchior
(1993, side 17 og 1994, side 23).

Helningskoeffisientene er satt lik null i likningene for
Verkstedprodukter og Diverse industriprodukter.
Dermed forklarer trendfaktorene lite, henholdsvis 4 og
1 prosent, av varenes importandelsgkninger fra 1969
til 1994. I tillegg er det liten trendvariasjon over
sampelet for Diverse industriprodukter. Trenden for

39 Hovedeffekten av liberaliseringen var imidlertid at importens
landsammensetning ble endret (Melchior 1993, tabell 10); kun
"lavprisimport" var kvotebelagt.
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Figur4.2. Importandel og transformert trendkomponent for Diverse industriprodukter
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Verkstedprodukter varierer imidlertid sterkt, noe som
kan ha sammenheng med at produksjonen er FoU-
intensiv (Fagerberg 1997, tabell 3.2; Klette 1994, side
12). Isolert sett gir trendfaktorene en nedgang i
100°IMP (for Verkstedprodukter) med 2,8 prosent-
poeng fra 1969 til 1974, en gkning i 100°IMP pa 6,1
poeng fra 1974 til 1989, og en 2,3 poengs reduksjon i
100+IMP fra 1989 til 1993.

I trdd med diskusjonen av (2.3), modellerer vi trenden
for Verkstedprodukter som en funksjon av s, rp og
norske bedrifters kostnadsmessige konkurranseevne.
Den sistnevnte stgrrelsen approksimeres med RLPE* -
pa tross av méleproblemene omtalt over og at RLPE
maler kostnadsutviklingen for hele industrien. Var
foretrukne modell er gitt ved:

4.1
AIMP.TR, = - 0,141 + 0,119 Arlpe, + 0,068 rlpe, ,
(0,119) (0,033) (0,025)

+ 0,027 s,— 0,477 (IMP.TR, , — A,IMP.TR, ),
(0,013) (0,135)

hvor estimerte standardavvik er i parentes, rlpe =
log(RLPE) og IMP.TR er den glattede og transformerte
trenden for Verkstedprodukter.*! Modellen har en R? pa
0,56, er rimelig stabil, og passerer standard tester for
feilspesifikasjon. Den inneholder signifikante effekter
av s og rlpe, mens rp er utelatt (koeffisientene for
prisvariablene hadde t-verdier under 0,3 i den initiale
spesifikasjonen omtalt i fotnote 41).

Likning (4.1) indikerer at NBIPK avhenger positivt av
bedriftenes kostnadsmessige konkurranseevne. Vi
begrunner en slik sammenheng med at (a) bedriftenes
faktiske og forventede lgnnsomhet gar ned nér kost-
nadene gker (ceteris paribus), (b) bedriftene da
reduserer sine utgifter til markedsfering og produkt-
utvikling,** spesielt utgiftene til FoU, og c) dette
svekker NBIPK.* Den langsiktige rlpe-koeffisienten er
pa 0,14, dvs. 100°IMP gker med 0,14 prosentpoeng pa
lang sikt hvis RLPE gker permanent med én prosent og
rp ligger fast; HI faller med 0,85 prosent dersom RLPE-
gkningen finner sted i 1994.

40 For perioden fgr 1981 benytter vi de samme RLPE-tallene som
NOU (1996: 4, vedlegg 4). Disse tallene er skjgtet med den siste
RLPE-serien benyttet av Finansdepartementet.

! Likning (4.1) er en forenkling av en reparametrisert ADL-modell
med fem "lag" avIMP.TR , og ett "lag" av variablene s,, rp, og ripe,.
Likningen er estimert over perioden 1974-1994.

42 Resonnementet bygger pd (men forutsetter ikke) at kapital-
markedene er imperfekte, slik at bedriftene i stor grad m&,/vil
finansiere slike utgifter med egne ressurser.

43 e Boltho (1996, side 9) og Buxton mfl. (1994, sidene 147-148)
for tilsvarende resonnementer.
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S har en langsiktig semi-elastisitet pa 0,06 i (4.1).
Dermed gker 100*IMP med 0,06 + 0,17 = 0,23
prosentpoeng dersom S gker permanent med én
prosent i 1994 og RP ligger fast; HI synker med 1,3
prosent. Vi finner en tilsvarende spesialiseringseffekt
pa hi dersom trenden utelates fra importandels-
modellen.
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5. Dokumentasjon av estimerte likninger

Dette avsnittet dokumenterer de foretrukne import-
andelslikningene. For hver likning vises en tabell med
estimater, signifikanstester og diagnostikk-observatorer.
I tillegg vises figurer med informasjon om likningenes
feynings- og stabilitetsegenskaper. Variabelsymbolene er
definert i avsnittene 2 og 3.

Modellevalueringen baseres i stor grad pa GLS resi-
dualer og generaliserte rekursive residualer; se Harvey
(1989, sidene 386-387) og Koopman mfl. (1995, side
204). De sistnevnte residualene er standardiserte verdier
av innovasjonene omtalt i avsnitt 2.2, og anvendes i
tester for parameterstabilitet.** GLS residualene er
standardiserte innovasjoner fra en Kalman-filteresti-
mering som betinger pa regressorene og deres koeffisi-
entestimater. Disse residualene benyttes i tester for
normalitet, autokorrelasjon og heteroskedastisitet. I det
folgende omtales GLS residualene som residualer og de
generaliserte rekursive residualene som rekursive
residualer. Begge typene residualer er tilneermet

NID (0, 1) for korrekt spesifiserte modeller.

Hver tabell rapporterer folgende observatorer med
signifikanssannsynligheter i parentes:*

0,086, = Estimatorene for henholdsvis o, 0g o

= Standardavviket til de ikke-standardiserte
GLS innovasjonene. Observatoren er en

Y

voksende funksjon av &, og 7, , og er et

mal pa likningens fgyning. Kilde: Harvey
(1989, avsnitt 7.4.3).

NORM = Test for normalitet. Testobservatoren er
tilneermet y* fordelt med to frihetsgrader
under nullhypotesen (H,) om at modellen
er korrekt spesifisert. Kilde: Doornik og
Hansen (1994).

= Tilsvarende normalitetstest for i, = ¢ og 7.
Testen baseres pa glattede estimater for i,.

NORM,

** De generaliserte rekursive residualene er ordinzre rekursive
residualer hvis o;, = 0 palegges (Harvey 1989, side 386). Se Harvey
(1990, sidene 54-55) for beskrivelse av rekursive residualer.

45 Omtalen av observatorene ser bort fra at innovasjonene ikke er
beregnet korrekt (jf. avsnitt 2.2).

HET =

HAUS(x) =

DW =

BL =

Kilde: Harvey og Koopman (1992) og
Doornik og Hansen (1994).

Test for heteroskedastisitet. Testobserva-
toren er summen av de siste dtte kvadrer-
te residualene dividert p4 summen av de
atte forste kvadrerte residualene. Obser-
vatoren er lik én under H, om korrekt
spesifikasjon, og er da tilnaermet F fordelt
med (8, 8) frihetsgrader. En hgy (lav)
verdi reflekterer at innovasjonsvariansen
har gkt (avtatt) over tid. Kilde: Harvey
(1989, sidene 259-260).

Hausman-test for simultanitet. Nullhypo-
tesen for testen er at regressoren X, er
predeterminert i den relevante likningen,
mens alternativhypotesen (H,) er at hi, og x,
bestemmes simultant. Fgrst beregnes en

variabel £, , som er den predikerte verdien

av x, fra en redusert form for denne varia-
belen. Dernest reestimeres importmodellen

med £, som ny regressor. T-observatoren

for koeffisienten til x, er HAUS-observa-

toren. Testen kan ha lav styrke hvis rele-
vante instrumenter er ekskludert fra den
reduserte formen for x, (jf. Urbain 1992,
avsnitt 5.1). HAUS-testen rapporteres 0gsa
for likninger som utelater x,, siden x, kan bli
insignifikant som fglge av ugyldig betinging.
Kilde: Hausman (1978) og Engle (1982).
Durbin Watson testen for 1. ordens auto-
korrelasjon. Testen har lavere styrke enn
nominelt niva nér den anvendes pa
likninger som inkluderer hi,,.

Box-Ljung test basert pa de fire fgrste auto-
korrelasjonskoeffisientene. Testverdien
vurderes mot den kritiske verdien fra y*
fordelingen med 4 - q - m frihetsgrader;

q =1hvis 6, = Oeller 8’,7 = 0, null ellers;
m = 1 hvis hi,_, inngar i modellen, null
ellers. Observatoren er strengt tatt ikke
fordelt dersom m = 1 (Godfrey 1988,
sidene 120-121). Kilde: Ljung og Box
(1978).
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Dernest vises estimatene for ;,,, f 0g regresjonspara-
metrene, med tilhgrende RMSE-estimater ("root mean
square errors"), t-verdier og signifikanssannsynligheter
(p-verdier) for tosidige t-tester. RMSE-estimatene for /-
og regresjonskoeffisientene har tolkning som standard-
avvik. T-verdiene har ukjent fordeling i smé sampel,
men er asymptotisk normalfordelte (Koopman mfl.
1995, sidene 55 og 226).* P-verdiene er derfor hentet
fra den standardiserte normalfordelingen. Vi benyttet
énsidige t-tester under forenklingsprosessen, siden
regresjonsparametrene har "kjent" fortegn.

Tabellene rapporterer til slutt de identifiserende instru-
mentene for endogene og potensielt endogene hgyreside-
variable. De benyttede instrumentene er regressorer i
redusert-form likninger for de respektive variablene. Disse
likningene er igjen databaserte forenklinger av modeller
med identifiserende instrumenter og de predeterminerte
variablene fra den relevante importlikningen. I tillegg til
variable definert over, benyttes en indikator for uten-
landsk importetterspgrsel (mii), importveide indekser for
valutakurs og utenlandske eksportpriser (e og pu),
realkapitalbeholdningen og variable enhetskostnader i
norsk produksjon (k og pv) samt dummyvariable for 1973
0g 1979 (11973 og i1979) i enkelte likninger.*

For hver vare vises et plott over den faktiske import-
andelen og en simulert importandel basert pé den fore-
trukne importandelsmodellen. Residualene i disse plot-
tene reflekterer o, men ikke &, . Plottene illustrerer

g
derfor likningenes fgyning nar vi betinger pa de filtrerte
komponentestimatene. Med mindre 5, = 0, er denne

feyningen bedre enn feyningen malt ved & .

Hypotesen om parameterstabilitet evalueres med plott av
rekursivt beregnede CUSUM- og CUSUMSQ-observatorer
(jf. Brown mfl. 1975; Harvey 1990, sidene 153-155).
Nullhypotesen for CUSUM-testen er at de ikke-stokastiske
parametrene er konstante, mens H, er at minst én av
parametrene varierer. Testen forutsetter at & og 7, har
konstant varians (jf. Spanos 1986, side 477), og er
vanskelig & tolke dersom restleddene er heteroskedas-
tiske. Forutsetningen om homoskedastisitet undersgkes
med HET-testen og CUSUMSQ-plott (se nedenfor).

CUSUM(t) er summen av de rekursive residualene til og
med &r t, normalisert mot standardavviket til de rekur-
sive residualene for hele sampelet. De rekursive resi-
dualene varierer tilfeldig rundt null under H,, og
CUSUM(t) ligger da neer null. Under H, forer skift i
parametre(ne) til at pafglgende observasjoner far

46 T_verdiene for f-estimatet og regresjonsestimatene ville veert t-for-
delte dersom o, 0g o, var kjente (se Koopman mfl. 1995, sidene 55 og
226).

47 Variabelen mii er konstruert av Lindquist (1993); e og pu er hentet
fra Naug (1996b) (se ogsa Naug 1990; Naug og Nymoen 1996); og k
og pv er hentet fra databasen til MODAG. Seriene mii og pu er basert
pa tall fra IMF.
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rekursive residualer med samme fortegn. Dette forer
igjen til at CUSUM(t) avviker systematisk fra null.*®
CUSUM-plottene inkluderer to linjer som (asymptotisk)
krysses med 10 prosents sannsynlighet under H,,.
Plottene benyttes imidlertid som uformelle diagnostikk-
hjelpemidler (jf. Harvey 1989, side 392; Cuthbertson
mfl. 1992, side 117), idet CUSUM-testen har lav styrke
for enkelte typer parameterskift (Krdmer mfl. 1988).

CUSUMSQ(t) er summen av de kvadrerte rekursive
residualene til og med &r t, normalisert mot summen av de
kvadrerte rekursive residualene for hele sampelet. Obser-
vatoren gker langs en 45 graders linje dersom (de rekur-
sive) residualene har konstant varians. Systematiske avvik
fra denne linjen indikerer at restleddene er heteroskedas-
tiske. CUSUMSQ-plottene inneholder ikke signifikanslinjer.

5.1. Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter
Modellen i tabell 5.1 er en feiljusteringsmodell uten
trendeffekter. Korttidsdelen av modellen inkluderer kun
Alog(1 - CUK),, mens langtidslgsningen bestar av s,, hi, ,
og pi, - ph,,.* Alle estimatene har p-verdier under 0,10
til tross for at residualene er negativt autokorrelerte.
Testene for normalitet, simultanitet og heteroske-
dastisitet er insignifikante, og figur 5.2 indikerer at
koeffisientene er stabile. Figur 5.1 viser at modellen
fayer relativt godt, men importandelen overpredikeres i
1993 og 1994.

5.2. Drikkevarer og tobakk

For Drikkevarer og tobakk rapporteres en "distribuert-
lag" modell, dvs. vi palegger y = -1 og benytter hi, som
venstresidevariabel. En tilpasningskoeffisient pa -1
tilsier at hi justeres raskt ved skift i forklaringsfak-
torene. Modellen impliserer imidlertid at endringer i rp
forst pavirker hi etter ett ar. I motsetning til de gvrige
likningene, inneholder modellen i tabell 5.2 bade
korttids- og langtidseffekter av endret kapasitetsut-
nyttelse. Alle estimatene er signifikante pd 10 prosents
niva, og koeffisientene for s, og rp, , har p-verdier under
0,001. Signifikanstestene bgr imidlertid tolkes med
forsiktighet, idet HET-testen og CUSUMSQ-plottet viser
at residualene er sterkt heteroskedastiske. De gvrige
diagnostikk-testene er langt fra a vaere signifikante.

Den hgye verdien for HET-testen reflekteres i figur 5.3,
som viser at modellen fgyer godt i &rene 1970-1978 og
svakt etter 1985. I tillegg er det et betydelig avvik
mellom faktisk og simulert importandel i 1979. Arene
med store residualer preges av markerte, kortsiktige
endringer i importandelen.

48 De rekursive residualene summerer seg (normalt) ikke til null.

4 Avsnitt 4.1 diskuterer de asymmetriske korttidseffektene av pi og
ph.
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Tabell 5.1. Dynamisk modell for Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter

Venstresidevariabel: AAj,

o, =0,0498 o, =0,0000 o =0,0449
7=26 Estimeringsperiode: 1969 — 1994
NORM : ¥*(2) = 3,28 (0,19) HET: A8, 8)=0,56 (0,43) HAUS (pi) - t=1,53(0,14)
HAUS (ph) : t=0,38(0,71) NORM,: ¥X(2) = 2,63 (0,27) DW: 2,79 BL: ¥*(3) = 10,48 (0,02)
Komponent/Variabel Estimat RMSE tverdi p-verdi
Ao 1,311 0,295 4,450 0,000
ﬁ - - - -
Alog(1 - CUK), 0,978 0,397 2,465 0,021
hi,, -0,629 0,132 -4,772 0,000
pi. - ph,, 0,740 0,150 4,934 0,000
S -0,175 0,090 -1,935 0,064
Instrumenter for Alog(7 - CUK).: mii, k., z,,, log(1 - CUK), ,.
Instrumenter benyttet ved Hausman-test for pi.- Ae, Apu, pi,, e, pu,, /1973.
Instrumenter benyttet ved Hausman-test for ph pi.,, ph,, pv,, i1979.
Figur 5.1. Faktisk og simulert importandel for Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter
12
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Figur 5.2. Stabilitetstester for Foredlede jordbruks- og fiskeprodukter
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Tabell 5.2. Dynamisk modell for Drikkevarer og tobakk
Venstresidevariabel: A/,
o, =0,0620 o, =0,0000 0 =0,0559
7=26 Estimeringsperiode: 1969 — 1994
NORM : ¥*(2) = 0,81 (0,67) HET: A8, 8)=7,79(0,01) HAUS (Arp) : t=-0,57 (0,57)
NORM,: ¥*(2) = 1,64 (0,44) DW: 2,24 BL: yX4) = 4,30 (0,37)
Komponent/Variabel Estimat RMSE tverdi p-verdi
[ 1,382 0,033 42,083 0,000
ﬂ - - - -
Alog(1 - CUK), 1,071 0,447 2,397 0,024
., 0,592 0,142 4,158 0,000
S, -0,413 0,087 -4,746 0,000
log(1 - CUK), 0,441 0,233 1,887 0,071

Instrumenter for Alog(7 - CUK),: mii, k., Az, , Alog(1 - CUK), , log(1 - CUK),,.

v Ber

Instrumenter benyttet ved Hausman-test for Arp,- pi, , e, pu,, ph,, pv,,
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Figur 5.3. Faktisk og simulert importandel for Drikkevarer og tobakk
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Figur 5.4. Stabilitetstester for Drikkevarer og tobakk
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Tabell 5.3. Dynamisk modell for Tekstil- og bekledningsvarer

Venstresidevariabel: Aj,

o, =0,0177 o, =0,0306 O =0,0340

7T=26 Estimeringsperiode: 1969 — 1994

NORM : %*(2) = 0,28 (0,87) HET: R8, 8) = 1,66 (0,49) HAUS (rp) = t=10,73(0,47)

NORM,: ¥X(2) = 1,71 (0,43) NORM, : ¥*(2) = 1,95 (0,38) DW': 2,08 BL:%*3)=3,52(0,32)
Komponent/Variabel Estimat RMSE t-verdi p-verdi
o 1,602 1,549 1,034 0,311
i3 -0,065 0,007 -10,015 0,000
Alog(1 - CUW), 0,865 0,537 1,611 0,120
o, 0,476 0,204 2,335 0,028
z, -0,277 0,128 -2,162 0,041
11994 -0,081 0,040 -2,007 0,056

Instrumenter for Alog(7 - CUW);: mii,

v “Ner

Az, , log(1-CUW),,.

Instrumenter benyttet ved Hausman-test for ro: Apu, Ae, ph,, pi,., pv,, i1979.

t

Figur 5.5.

Faktisk og simulert importandel for Tekstil- og bekledningsvarer
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5.3. Tekstil- og bekledningsvarer

Likningen i Tabell 5.3 er en "distribuert-lag" modell med
Alog(1 - CUW),, 1p,, 0g 2,, som regressorer.>® Modellen
domineres imidlertid av en trend med negativ helnings-

S0 Ep dummy for 1994 (i1994,) fanger opp virkninger av at re-
eksporten var ekstraordineert hgy dette aret (se @konomiske analyser
1996, 1, side 45): @kt reeksport endrer ikke konkurransesituasjonen
pa hjemmemarkedet, men pévirker normalt IMP slik IMP méles her.

28

koeffisient (jf. avsnitt 4.3). Denne koeffisienten har en t-
verdi pé -10, mens regresjonsestimatene har p-verdier
mellom 0,02 og 0,13. Diagnostikk-testene er insignifi-
kante, men innovasjonsvariansen gker markert fra 1984
til 1985 (jf. Figur 5.6). Dette skiftet kan ha sammenheng
med omleggingen av handelspolitikken i 1984 (se
avsnitt 4.1).
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Figur 5.6. Stabilitetstester for Tekstil- og bekledningsvarer
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5.4. Diverse industriprodukter
Modellen for Diverse industriprodukter inkluderer en

trend med B = 0 pélagt og en lav verdi for o, - Lik-
ningen impliserer derfor at trendfaktorene bidro lite til

hi-variasjonen over sampelet (jf. figur 4.2). Korttids-
delen av modellen inneholder Alog(1 - CUW),, og lang-

Tabell 5.4. Dynamisk modell for Diverse industriprodukter
Venstresidevariabel: A/,
o =0,0330

o, =0,0328 o, =0,0075

7=26 Estimeringsperiode: 1969 — 1994
NORM : %*(2) = 2,06 (0,36) HET: A8, 8) = 0,24 (0,06)
=10

tidslgsningen bestar av hi,,, rp, og s,. Koeffisientene for
Alog(1 - CUW),, hi,, og rp, er Klart signifikante pa 5
prosents niva, mens s, er signifikant pd 12 prosents
niva. Ingen av diagnostikk-testene har p-verdier under
0,05, men HET-testen og CUSUMSQ-plottet indikerer at
restleddene er heteroskedastiske.

HAUS (rp) = t=1,12(0,27)

NORM.,: ¥*(2) = 3,44 (0,18) NORM, - %*(2) 0(0,61) DW: 2,13 BL:%*2) =3,18(0,20)

Komponent/Variabel Estimat RMSE t-verdi p-verdi
s 0,210 0,077 2,738 0,011
ﬂ — — — —
Alog(1 - CUW), 1,193 0,501 2,380 0,025
hi, -0,540 0,152 -3,563 0,002
o, 0,676 0,254 2,662 0,013
S, -0,347 0,214 -1,621 0,118

Instrumenter for Alog(7 - CUW), k,,, z,,, Alog(T - CUW),, log(1 - CUW), .
Instrumenter benyttet ved Hausman-test for rp; Apu, Ae, pi,, e, , pu,, ph,,
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Figur 5.7.  Faktisk og simulert importandel for Diverse industriprodukter
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Figur 5.8. Stabilitetstester for Diverse industriprodukter
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5.5. Verkstedprodukter

Likningen for Verkstedprodukter inneholder ogsa en
trend med helningskoeffisient lik null. Her tilsier
imidlertid &, at variasjon i NBIPK ga merkbare import-

andelsendringer i sampelperioden (jf. diskusjonen av
figur 4.3). Likningen er en distribuert-lag modell hvor
priseffektene er parametrisert som A,rp, og rp, ,. Den

Tabell 5.5. Dynamisk modell for Verkstedprodukter

Venstresidevariabel: A/,

inkluderer i tillegg Alog(1 - CUW), og spesialiserings-
variabelen s,. Prisleddene og s, har klart signifikante
parameterestimater, mens Alog(1 - CUW), er marginalt
signifikant pa 10 prosents niva. Alle diagnostikk-testene
har p-verdier over 0,15, og figur 5.10 indikerer at
regresjonskoeffisientene er stabile.

o, =0,0362 0, =0,0431 o =0,0573
7=26 Estimeringsperiode: 1969 — 1994
NORM : ¥*(2) = 1,22 (0,54) HET: R8, 8)=0,98(0,97) HAUS (Arp) : t=-0,55(0,59)
NORM,  %*2) = 1,05 (0,59) NORM, - ¥*(2) = 3,55 (0,17) DW': 2,28 BL: ¥*3) = 3,03(0,39)
Komponent/Variabel Estimat RMSE t-verdi p-verdi
[ -0,995 0,054 -18,373 0,000
Vi - - - -
A, 0,985 0,284 3,464 0,002
Alog(1 - CUW), 1,069 0,620 1,726 0,097
0., 1,429 0,382 3,741 0,001
S, -0,990 0,360 -2,749 0,011
Instrumenter for Alog(7 - CUW);: Amii, Amii,,, Alog(1 - CUW),,, log(T - CUW), .
Instrumenter benyttet ved Hausman-test for Arp,- Api,, Ae, pi,, e, pu,, ph,, pv,,
Figur 5.9. Faktisk og simulert importandel for Verkstedprodukter
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Figur 5.10. Stabilitetstester for Verkstedprodukter
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6. Avslutning

Rapporten har presentert importandelsmodeller for fem
industrivarer, estimert over perioden 1969-1994. I for-
hold til tidligere studier, er det nye i var analyse at vi (i)
har benyttet en tolkbar proxy for internasjonal spesiali-
sering og (ii) har modellert norske bedrifters ikke-
prismessige konkurranseevne (NBIPK) med stokastiske
trender. Disse forholdene har veert tilneermet med linezre
trender i tidligere, disaggregerte, importstudier pa norske
data. Analysen har gitt felgende hovedresultater:

e Den observerte importandelsgkningen reflekterer
primeert at spesialiseringen har gkt og at norske
bedrifter har tapt prismessig konkurranseevne pa
hjemmemarkedet. Det har imidlertid veert liten
relativ prisvariasjon for Tekstil- og beklednings-
varer.

e En estimert trend "forklarer" det meste av import-
andelsgkningen for denne varen. Denne trenden
antas a fange opp virkninger av gkt spesialisering og
av at norske bedrifter har tapt kostnadsmessig- og
ikke-prismessig konkurranseevne. Innenlandsk
etterspgrselsvekst har ogsé bidratt til 4 gke import-
andelen for Tekstil- og bekledningsvarer.

e En svekkelse av NBIPK forklarer en liten del av
importandelsgkningen for Verkstedprodukter og
Diverse industriprodukter. For Verkstedprodukter
kan likevel en betydelig importandelsvariasjon
henfgres til endringer i NBIPK. Disse endringene i
NBIPK ser ut til & avhenge positivit av endringer i
bedriftenes kostnadsmessige konkurranseevne.
Resonnementet er at (a) bedriftenes faktiske og
forventede lgnnsomhet gar ned nér kostnadene
oker (ceteris paribus), (b) bedriftene da (delvis som
fglge av imperfeksjoner i kapitalmarkedene) redu-
serer sine utgifter til markedsfering og produktut-
vikling, spesielt utgiftene til FoU, og c) dette
svekker NBIPK. Importandelen i prosent gker med
0,14 poeng hvis den kostnadsmessige konkurranse-
evnen svekkes med én prosent og relative priser
ligger fast; forholdet mellom hjemmeleveranser og
import gar ned med 0,8 prosent.

e Varenes langsiktige substitusjonselastisiteter har et
veiet gjennomsnitt pa 1,2. Dette estimatet er for-
holdsvis lavt vurdert mot estimater i tidligere dis-
aggregerte studier, noe som avspeiler at spesiali-

seringsproxyen tar forklaringskraft fra relative
priser. Substitusjonselastisitetene er hgyest for
Verkstedprodukter og Diverse industriprodukter
(1,4 og 1,3) og lavest for Drikkevarer og tobakk og
Tekstil- og bekledningsvarer (0,6 og 0,5).

e For alle varene gker importandelene med norske
produsenters kapasitetsutnyttelse (ceteris paribus).

Analysen har imidlertid flere begrensninger. For det
forste har vi ikke estimert virkningene av gitte end-
ringer i de faktorene som pévirker NBIPK: Trendene
avspeiler kun utfallet av endringer i bedriftenes totale
ikke-prismessige konkurranseevne. For det andre har vi
sett bort fra variasjon i NBIPK som er stasjoner uten &
veere syklisk. Dersom det er sterk konkurranse pa ikke-
prismessige forhold, noe som er rimelig nar produk-
tene er differensierte, kan f.eks. den relative markeds-
foringen utvikle seg stasjonert. For det tredje kan
trendene fange opp andre forhold enn de som er
diskutert her. P4 den annen side kan enhver gkning
(reduksjon) i importandelene tolkes som at norske
bedrifter far svekket (bedret) konkurranseevne pé
hjemmemarkedet.

Til tross for disse begrensningene, har resultatene
implikasjoner for norsk industri og norsk gkonomisk
politikk:

e Iden grad spesialiseringstrenden fortsetter, vil
industrien bli stadig mindre pévirket av endringer i
innenlandsk etterspgrsel.®* (Som vist i @konomiske
analyser 2000, 1, har importandelene fortsatt 4 gke
etter 1994.)

e Importandelene er falsomme overfor relative pris-
endringer. Kostnadsforhold har derfor stor betyd-
ning for industriens konkurranseevne pa hjemme-
markedet.

e Denne konklusjonen svekkes ikke av at endringer i
NBIPK kan ha sterk effekt pa importandelen for
Verkstedprodukter. Snarere tilsier trenden for denne
varen at kostnader har stgrre betydning enn hva
som ofte legges til grunn.

> Denne utviklingen forsterkes av at industrivarer utgjgr synkende
andel av innenlandsk anvendelse.
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Vedlegg A
Konstruksjon av indikatorer for kapasitetsutnytting

CUK-variablene er konstruert i flere trinn:

¢ Konjunkturbarometeret (KB) gir tall for andelen
foretak med utnyttingsgrad pa minst 95 prosent, 80-
95 prosent, 65-80 prosent osv. Siden sammenhengen
mellom NBIPK og kapasitetsutnyttelse primeert
gjelder ved hgye utnyttelsesnivaer, er CUK andelen
foretak med minst 95 prosents kapasitetsutnyttelse.

e Med unntak for varen Tekstil- og bekledningsvarer,
er det ikke direkte samsvar mellom varegruppene i
KB og MODAG. KB-tallene for "Neeringsmidler,
drikkevarer og tobakk" benyttes som kapasitetsut-
nyttingsproxy for Drikkevarer og tobakk og For-
edlede jordbruks- og fiskeprodukter. For Verksted-
produkter og Diverse industriprodukter er CUK-
seriene konstruert med utgangspunkt i tall for flere
neeringer. Neeringstallene er veiet sammen med
vekter som reflekterer neeringenes betydning for
produksjonen av Verkstedprodukter og Diverse
industriprodukter.

e KB maler utnyttelsesgraden ved utgangen av hvert
kvartal. Vi glatter KB-tallene ved & definere kapa-
sitetsutnyttingen i et kvartal som gjennomsnittet av
KBs utnyttelsestall ved utgangen av kvartalene t og
t-1. CUK, er gjennomsnittet av de glattede kvartals-
tallene for ar t.

e KB-tallene starter i 1974, og er derfor skjgtet med de
respektive CUW-indikatorene. Ved denne skjgtingen
er CUW multiplisert med en konstant slik at CUW far
samme nivd som CUK i 1974.

Wharton-indikatorerne i MODAG er definisjonsmessig
lik 100 i ar med (beregnet) full kapasitetsutnyttelse. For
at log(1 - CUW) skal vere veldefinert, er CUW normert
slik at CUW og CUK fér identisk niva i det &ret (etter
1973) hvor CUK har sitt toppniva.
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